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�内容摘要�自20世纪 80年代中期以来,中国的出生性别比持续攀升。由于该现象发生在现行的

生育政策推行以后, 所以政策被认为是造成或加剧性别比偏高的主要原因之一。然而,直接衡量生育

政策,并探讨它对出生性别比影响的研究十分缺乏。本文使用�中国健康和营养调查�( 1989~ 2000)数
据,分析生育政策的地区差异与社区层次儿童性别比之间的关系。结果显示,在其它条件相同的情况

下,趋于平衡的性别比更可能在政策被严格推行的地点和时间出现; 政策的性别特征激化儿童性别

比,但政策仅仅作用于第二胎。因此, 在夫妻控制子女性别的能力超过控制子女数量的能力、在部分

人群尚不能同等对待男性胎儿和女性胎儿的时候,若要获得相对平衡的出生性别比,政府必须完善现

行的生育政策, 并对人们的生育行为进行行政干预。
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1 � 引言

研究表明, 在社会转型、人口转变但男孩偏好习俗依然流行的环境中,两种相互抗衡的力量影响

着出生性别比: �胎次效果�和�激化效果�( Das Gupta and Bhat 1997)。由于高胎比例随生育率的降低而

减少,前者可能缓解性别歧视;相反,由于理想子女数量下降的速度超过男孩偏好减弱的速度,低胎女

婴可能不受欢迎,从而强化性别偏好( Das Gupta and Bhat 1997)。同时,鉴定胎儿性别的现代技术的普

及使性别选择性人工流产更为廉价、便捷,使夫妻在保持理想子女数量的同时,可以控制子女的性别

构成,从而导致出生性别比失衡。

自1980年代中期以来,我国的出生性别比持续攀升, 从 1982 年的 108. 5上升到 1989 年的 113. 8

(Gu and Roy 1995)、2000年的 116. 9(国务院人口普查办公室和国家统计局 2002)、2004年的 121. 2(国

家统计局 2005) ,大大超出正常范围,造成出生人口性别结构严重失衡。

由于该现象出现在�独生子女�政策开始实施以后,所以政策被认为是造成或加剧出生性别比偏

高的主要原因之一( Assche 2004; Banister 2004; Greenhalgh et al. 1994;李树茁等 2006)。然而,也有人认

为, �中国出生性别比偏高和推行计划生育政策并没有直接关系,二者不是因果关系� (原新、石海龙

2005)。还有人认为,出生性别比因生育政策类型的不同而异(张二力 2005) : 在实行一孩半生育政策

的农村地区,出生性别比失衡问题显得尤为严峻, 显著地超过其它生育政策类型的地区 (张二力

2005)。鉴于目前学术界对二者关系不同的认识, 生育政策与出生性别比之间是否存在关联, 以及存

在怎样的关联尚待进一步探讨。

本文使用�中国健康和营养调查�数据( 1989~ 2000) ,探讨生育政策与社区层次儿童性别比之间的
关系,重点在于政策类型的强弱和推行手段的有无对性别比失衡的影响。由于我国生育率的下降在

很大程度上取决于生育政策的推行, 而生育政策又缺乏有效措施和手段限制性别选择性人工流产行
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为,因此, 夫妻控制子女数量的能力弱于控制子女性别的能力。� 那么, 在生儿育女的过程中, 夫妻是

如何应对生育政策的? 在社会经济转型但性别偏好依然强烈的环境下, 夫妻又是如何实现对子女性

别构成需求的?

本研究是对现存其它研究的补充和发展。首先,直接利用政策的地区差异来探讨生育政策与儿

童性别比之间的关系。过往研究虽不乏创新见解,但由于缺乏数据, 专门把性别比与生育政策的地区

差异相结合的研究很少(例外请见:Qian 2004;张二力 2005)。我国目前的生育政策主要存在三大类型

(郭志刚等 2003;翟振武 2005, 面谈;彭 云 1997; 张二力、陈建利 1999) : 在城市、发达的农村地区以及

江苏和四川全省推行的严格的一孩制, 在少数民族集居地推行的二孩或多孩制,在其余农村地区推行

的一孩半制。由于一孩半制推行的范围很广,对一半以上家庭的生育行为产生影响,关注政策的地区

差异有助于客观地把握生育政策是否、如何、在多大程度作用于人们的生育行为, 并影响儿童性别比

的。因此,在探讨生育政策与儿童性别比关系时, 一个必须回答的问题是,在社会转型、人口转变但性

别偏好尚存的社会环境中,生育政策是否独立地造成或加剧儿童性别比的失衡。

其次,本文采用纵向分析方法。�中国健康与营养调查�的优势之一在于它是一个纵向调查, 收集

了从 1989年到 2004年之间的相关信息。虽然性别比的时间变化为相关研究所关注,但是,现存研究

多是横向的,提供了性别比在某个具体时间的特征。纵向研究可以科学地把握政策的变化与性别比

之间的动态关系,克服横向研究中难以避免的方法论方面的问题。

下面, 我们首先简单回顾该问题的研究现状,然后介绍数据和研究方法, 再后陈述描述性和回归

分析结果,最后总结和讨论分析结果,提出政策启示和建议。

2 � 文献回顾

对我国出生性别比偏高问题的探讨始于 20世纪80年代中;近年来更成为研究热点之一( �人口研

究�编辑部, 2003)。概而言之,导致出生性别比偏高的直接原因(表层原因)被归纳为漏报女婴和流产

女胎( Banister 2004; 乔晓春 2004) , 而其潜在机制(根本原因)则在于基于经济和文化因素的性别偏好

(Gu and Roy 1995;刘爽 2005; 原新、石海龙 2005)、旨在控制人口增长速度的生育政策( Assche 2004;

Greenhalgh et al. 1994;Murphy 2003)、社会和人口的转型以及之间的互动。

我国的历史资料和他国研究表明, 在男孩偏好习俗并不突出的时间和地点,无论经济结构如何,

通过出生性别比表现出来的性别歧视并不明显:比如, 在 1960年代和 1970年代的中国( Coale and Ban-

ister 1994)、北朝鲜( Goodkind 1999)和印度尼西亚、斯里兰卡和泰国( Park and Cho 1995) , 出生性别比基

本平衡。相反, 在经济比较发达、但偏好男孩的韩国和台湾, 出生性别比一样失常。所有这些都指出

性别偏好在出生性别比失衡方面的作用。

同时,社会经济的发展和生育政策无疑也会作用于出生性别比。当中国经济开始腾飞、生育率持

续下降时,出生性别比不断攀升。社会经济的转型提高了养儿育女的成本, 增强了夫妻培养高质量子

女的需求。同时,生育政策的推行加速了人口转变。然而, 社会和人口的转型并没有从根本上改变男

孩偏好的传统, 大部分中国人的理想生育意愿依然是两个子女,最好是一男一女; 在只能生育一个孩

子的情况下,最好生一个儿子(楚军红 2000; 刘爽 2002)。在经济尚不发达、且缺乏限制性生育政策的

社会环境中,男孩偏好的结果是家庭规模较大,子女数量较多。如今, 生育意愿的下降速度超过对儿

子需求欲望的减弱速度, 导致�激化现象�。许多夫妻为了家庭血统的延续、老年赡养和财产继承(解

振明 2002)以及母亲的地位( Gu and Roy 1995) ,选择生儿子,导致了出生性别比失衡。因此,失衡的性

别比与男孩偏好习俗的延续、但生育意愿的降低和生育水平的下降密切相关,它在某种程度上既满足

� 这一特征与其它缺乏严格限制性生育政策、但同样经历人口转型、且具有儿子偏好的国家和地区显然不同: 在这

样的国家或地区,夫妻基本能够按照自己的愿望来平衡对子女性别构成和子女数量的需求。
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了人们的性别偏好, 又满足了低生育意愿( Park and Cho 1995)。所以, 从理论上看,生育政策的推行可

能激化了出生性别比。但实际情况如何呢? 政策的地区差异又是否与出生别比相关呢?

表 1 � 按生育政策类型1
、年龄、胎次和城乡居住地区分的儿童性别比

年龄群2

0 1- 4 5- 9

胎次3

所有胎次 1 2 3

居住地4

城区 镇 村

全国平均 117. 8 120. 8 115. 4 119. 9 107. 1 151. 9 160. 3 114. 2 119. 9 121. 7

一孩制

北京 110. 5 110. 9 109. 6 114. 6 112. 5 130. 3 122. 7 116. 8 109. 1 110. 9

天津 112. 5 112. 6 110. 7 113. 0 106. 3 137. 7 134. 5 108. 7 104. 9 123. 8

上海 110. 6 110. 2 108. 5 115. 5 111. 4 152. 8 206. 7 112. 7 124. 5 123. 5

重庆 115. 1 117. 0 112. 3 115. 8 107. 6 134. 5 198. 0 103. 9 111. 0 120. 6

江苏* 116. 7 124. 2 119. 5 120. 2 112. 2 196. 9 268. 2 113. 0 121. 7 123. 2

四川 116. 1 115. 1 112. 2 116. 4 109. 5 133. 7 141. 9 111. 2 108. 6 118. 8

平均5 113. 6 115. 0 112. 1 115. 9 109. 9 147. 6 178. 7 111. 0 113. 3 120. 1

一孩半制

河北 114. 1 116. 2 110. 2 118. 5 104. 4 147. 3 186. 8 113. 3 116. 5 119. 8

山西 112. 8 110. 4 108. 2 112. 8 104. 7 121. 1 146. 3 109. 6 114. 6 113. 3

内蒙 108. 8 109. 7 109. 3 108. 5 104. 1 128. 0 118. 7 105. 0 103. 1 111. 8

黑龙江* 109. 6 108. 6 107. 1 107. 5 106. 0 115. 2 157. 8 108. 7 110. 0 106. 0

辽宁* 112. 9 113. 1 110. 7 112. 2 106. 4 136. 3 170. 6 107. 7 112. 2 115. 3

吉林 111. 3 110. 7 108. 8 109. 9 107. 1 122. 5 153. 7 110. 7 112. 7 108. 6

浙江 114. 1 113. 7 112. 6 113. 1 107. 3 132. 4 176. 6 112. 7 112. 9 113. 4

安徽 129. 4 129. 9 119. 7 130. 8 109. 9 205. 5 257. 6 112. 9 125. 9 134. 8

福建 118. 7 125. 2 120. 5 120. 3 108. 9 157. 7 222. 2 113. 5 116. 9 123. 7

江西 118. 9 136. 8 121. 3 138. 0 115. 5 203. 6 204. 3 126. 4 133. 7 140. 8

山东* 112. 5 114. 9 115. 6 113. 5 106. 3 132. 8 159. 5 110. 8 116. 1 114. 0

河南* 119. 6 136. 4 122. 1 130. 3 104. 4 194. 0 214. 6 116. 7 133. 7 132. 3

湖北* 128. 7 129. 1 120. 0 128. 0 110. 5 206. 0 199. 0 122. 3 124. 5 131. 8

湖南* 127. 1 123. 8 117. 5 126. 9 108. 7 173. 8 167. 8 113. 0 119. 6 131. 3

广东 131. 3 129. 2 116. 3 137. 8 117. 3 179. 7 183. 9 128. 1 144. 0 143. 7

广西* 127. 3 128. 0 124. 3 128. 8 109. 8 160. 6 184. 1 122. 7 137. 0 128. 3

贵州* 108. 5 115. 4 114. 9 105. 4 88. 2 122. 5 138. 2 106. 7 114. 6 104. 1

甘肃 116. 3 120. 0 110. 6 119. 4 101. 1 157. 7 165. 3 111. 3 116. 6 121. 9

陕西 123. 6 126. 6 117. 1 125. 2 105. 9 184. 8 234. 5 114. 9 118. 4 129. 3

平均
5 118. 2 120. 9 115. 1 120. 3 106. 7 156. 9 181. 1 114. 1 120. 2 122. 3

二孩制

青海 110. 6 108. 1 105. 8 103. 5 95. 8 118. 3 100. 7 98. 1 108. 8 103. 9

海南 137. 1 135. 7 121. 5 135. 0 111. 6 166. 9 186. 1 138. 6 144. 5 131. 5

云南 110. 4 113. 6 113. 0 110. 6 102. 9 117. 6 128. 9 104. 8 107. 5 111. 6

西藏 102. 6 101. 1 102. 8 97. 4 93. 4 100. 4 102. 1 89. 1 84. 4 99. 4

宁夏 108. 7 109. 0 106. 9 108. 0 103. 2 119. 4 103. 7 102. 9 98. 4 110. 4

新疆 105. 8 105. 6 104. 9 106. 7 105. 4 104. 5 109. 9 105. 9 108. 0 106. 7

平均5 112. 5 112. 2 109. 2 110. 2 102. 1 121. 2 121. 9 106. 5 108. 6 110. 6

� � 注释: 1. 政策分类基于彭 云( 1997)。

2. 根据国务院人口普查办公室和国家统计局( 2002)表 1- 7 计算而来。

3、4. 1999 年 11月 1 日- 2000 年 10月 31 日之间出生的儿童性别比(国务院人口普查办公室和国家统计局

2002, 表 6. 1、表 6. 1a, 1b 和 1c)。

5� 未经加权的分析单位平均值。

* � 中国健康与营养调查�省份;该调查是本文的数据来源。
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表1描述了根据 2000年的人口普查数据计算出来的、在不同的政策类型下, 按年龄、胎次和城乡

居住地分的各省儿童性别比。如其所示,无论政策类型的强弱, 除新疆和西藏等几个少数民族集中聚

居省份外, 儿童性别比都超出正常范围。其中, 一孩半制省份的性别比最高(第一胎除外) , 次为一孩

制省市,最后为二孩制省区。但是, 即使是在二孩政策地区, 某些省份的儿童性别比依然偏高。由此

可见,政策的地区差异的确与出生和儿童性别比相关。但这种关联在统计学上是否显著、且构成因果

关系呢?

3 � 数据和方法

3. 1 � 数据

本文使用�中国健康与营养调查�( CHNS)数据来回答上述问题。CHNS 是由美国北卡罗来那大学

和中国预防科学医学院联合进行的调查。该调查旨在探讨中国社会和经济转型与计划生育政策对人

们健康和营养的影响。调查涉及到九个省份,包括黑龙江、辽宁、山东、河南、江苏、湖北、湖南、广西和

贵州。CHNS是一纵向调查,于 1989年到 2004间前后进行了 6次。每期调查大约访问 180~ 215个城

乡社区(居民区或村庄) , 每个社区大约访问 20个家庭户, 共 4000左右家庭。生育政策的问题是由地

方熟悉或负责该政策的官员直接回答的。CHNS的一个优势就在于它提供较为详细的生育政策资料。

加上常见的个人、家庭和社区的人口、社会和经济诸多变量,为探讨生育政策是否、怎样和在多大程度

上独立地影响了儿童性别比提供了截止目前为止最好的数据。

3. 2 � 因变量
本文的分析单位是社区。因变量是社区层次的儿童性别比,衡量为 1986年后出生的 0~ 15岁男

孩的平均比例。� 使用男孩比例,而不是性别比的原因在于,样本中的少数社区仅有男孩或女孩。数

值100%表示社区内所有的样本都是男孩; 相反, 数值 0 表示社区内所有的样本都是女孩。数值

51�7%相当于性别比 107。国内现存研究多关注出生性别比, 但本文的样本中包括 15岁以下的儿童,

以避免女童漏报现象和增加样本量。

本文纵向分析1989、1993、1997和2000年数据。这四期调查分别包括 179、181、188和215个社区。

每个社区大约包含 4~ 30个不等的孩子。� 总样本量(社区数量)为 763; 其中,第一胎为 763, 第二胎

671,第三胎及以上为 386。

3. 3 � 主要自变量

为了分析生育政策对儿童性别比的独立影响,首先有必要确定衡量政策的合适指标。如前所述,

中国的生育政策并不要求所有育龄夫妇只生一个孩子; 相反, 政策因地而异。同时,政策的推行手段

在被调查区域也不尽相同。二者可能都会影响儿童性别比的高低。因此,主要自变量包括社区层次

的政策类型和推行手段。

政策类型: 社区问卷直接询问当地干部, 他们的社区是否允许夫妻在一般情况下生两个孩子、第

二胎或只能生一个孩子。根据地方官员的回答,本文区别三类政策类型:一孩制、一孩半制和二孩制,

即强政策、中强政策和弱政策( Short and Zhai 1998)。政策的差异直接影响地方妇女的生育行为, 最终

作用于儿童性别比(男孩比例)。

�

� 在计算出生性别比时, 样本量的大小对所得计算结果的稳定性有重大影响(陈卫 2006,面谈)。样本量偏小也是本

文所遭遇的问题。但是,因为本文使用的是男孩比例, 而不是直接的性别比, 规模较小的儿童数量对社区级计量

结果不会产生明显不利影响。

由于 CHNS 仅提供 1989 年以来的政策资料, 样本中包括 1986- 1988 年间出生的孩子必须假定, 在被调查社区, 政

策类型在这几年间基本稳定, 且与 1989年的政策类似。但如前所述,政策在 1984 年后逐渐放宽, 越来越多的地区

允许夫妻生育第二胎。因此, 该假定存在一定的不足。一个解决办法是, 使用� 滞后方法� ,即使用先期的政策数

据预测此后出生的男孩比例。但是, 由于数据的局限(样本量偏小) ,该研究设计难以实施。
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推行手段: 现行的生育政策是通过一系列的、经过精心设计的策略和手段来推行的, 包括奖惩制

度和计划生育责任制。政府向领取了�独生子女证�、并承诺只生一个孩子的夫妻发放独生子女补助,

对计划外超生的夫妻进行行政和经济处罚。后者对生育行为的控制似乎更为有效(McElroy and Yang

2000)。此外,不少地区还采取了�一票否决制�的计划生育责任制。推行策略是生育政策的有机组成

部分。与政策类型一起, 极大地限制了夫妻的生育行为和生育结果, 影响了家庭的形成过程, 父母对

子女的期望,最终影响儿童性别构成。

CHNS 询问地方计划生育干部, 他们的社区是否为独生子女提供独生子女补助或医疗补助。提供

其中任何一种补助的社区被附值为 1,以与没有提供任何补助的社区相对(附值为 0)。大约 85%以上

的社区实行计划生育责任制, 但并不是所有社区都将该制度与�一票否决制�挂钩, 从而使其对生育行

为的影响十分有限。因此,本文将这些社区和不推行该制度的社区合并,附值为 0, 与推行该制度、且

与�一票否决制�挂钩的社区(附值为1)进行比较。�

3. 4 � 控制变量

探讨生育政策与儿童性别比之间的独立关系需要同时控制其它与因变量相关的因素。然而,数

据的局限使任何一个研究者都不可能把所有理论上相关的因素都纳入模型。基于 CHNS提供的资

料,并参考现存其它研究成果, 本文控制以下因素(均为社区特征,有的为儿童或家庭因素,集合成社

区特征) :

头胎为女孩比例:该变量由头胎儿童的性别集合而成。研究显示,头胎的性别对后出生的子女的

性别十分重要( Gu and Roy 1995)。从社区角度看,现存孩子的平均性别比反映地方的性别观念和对男

孩的需求。因此,在分析第二胎男孩比例模型中, 我们控制头胎是女孩的比例。

母亲的教育:该变量由个体母亲所受的教育年限集合而成, 衡量为连续变量。母亲的平均教育程

度反映社区的人文资本和传统观念。但是,它对性别比的影响可能不是单一的。一方面, 教育增加工

作机会和收入, 提高生育成本, 削弱传统的性别观念和男孩偏好( Clark 2000)。因此, 教育程度可能与

男孩比例呈负关联。另一方面,母亲的教育程度越高, 对鉴定胎儿性别的技术越了解,也拥有更多的

机会进行性别选择性人工流产。因此, 教育程度可能与男孩比例呈正关联。

家庭财富: 本文使用家庭耐用消费品的拥有量衡量社区平均家庭经济状况, 由 12项没有加权的

物品构成, 包括电视、电话、电冰箱、洗衣机等。国外的一些研究显示, 家庭财富与儿童性别比并不相

关( Das Gupta 1987;Haughton and Haughton 1998)。

社区农业人口比例: 该变量用来衡量地方经济资本和性别观念。农业人口比重较高的社区往往

不够发达, 生儿育女的成本较低, 传统性别偏好较强(解振明 2002; Yang 1994) , 因而出生性别比较高

( Lavely and Freedman 1990; Schultz and Zeng 1995)。然而, 发展程度和性别比之间的关系不是线形的,发

展不一定保证出生或儿童性别比平衡( Gu and Roy 1995)。

城乡居住: 该变量用来衡量城市化程度。我国城乡之间在许多方面都存在巨大差异, 控制该变量

有助于甄别政策对儿童性别比的独立影响。�

地区(省份) :同样,我国各省之间也差异颇大。因此,在现有样本的基础上,我们将被调查省份划

�

� 需要指出的是,社区农业人口比例、家庭财富和城市居住之间的关联度较高。城市化程度越高, 社区越发达, 家庭

财富越多。换言之,它们可能同时衡量某些相同因素。但是, 初步模型结果显示(本文没有列出) , 每个变量依然

代表独特的内涵。因此 有必要将它们同时纳入模型中。

�计划外超生罚款�也可能影响儿童性别比: 具有儿子偏好的夫妻或许认为, 只要能生一个儿子, 放弃独生子女补

助,甚至遭到罚款也是值得的。但是, 由于 1997 和 2000 年的调查数据不包含相关资料, 出于样本的兼容性目的,

本文没有纳入该变量。我们认为,该因素对因变量的影响是累加的, 不会干扰其它因素对因变量的作用, 也不会

使分析结果产生偏差。

34��� 人口研究 30 卷



分为北方(黑龙江、辽宁、河南和山东)、中部(江苏、湖北和湖南)和南部(广西和贵州) , 使用它们衡量

跨越省界的地域因素、宏观生育理念和性别偏好等文化传统对社区男孩比例的影响。

3. 5 � 分析方法

使用 1989、1993、1997和 2000年 CHNS数据,分析采取两个步骤。首先,对数据进行描述性分析,

以了解在 CHNS调查区域内政策与儿童性别比之间的相关关系。只有二者之间相互关联, 进一步的

分析才有意义。在此基础上, 对数据进行回归分析,以探明二者之间的独立关系。由于因变量为连续

变量,需要采用线性回归模型。我们首先利用 OLS模型,探讨生育政策对社区男孩比例的影响。然后

使用�固定效果模型�,分析政策类型和推行手段的变化是否导致社区男孩比例的相应变化。
本文既对全部样本进行分析,又将样本按胎次区分, 使用平行模型,分别探讨政策对第一胎和第

二胎的影响,以便把握生育政策和其它社会经济因素对不同胎次潜在的不同影响。由于三胎及以上

的样本量较小, 分析结果不够稳定,我们将不讨论生育政策与多胎的关系。

4 � 分析结果

4. 1 � 描述性结果

表2描述了按胎次区分的变量的平均值和标准差或比例。社区内男孩的比例随胎次而增高,从

第一胎的 51. 47%变为第二胎的 53. 84% ,分别相当于性别比的 106和 117。由此可见, 第一胎的性别

比处于正常范围之内,但第二胎的比例严重失常。

表 2 � 1989~ 2000 年社区男孩比例样本描述性统计结果(比例或平均值和标准差)

所有胎次 第一胎 第二胎

社区男孩比例 � � � � � 52. 80 � � � � � 51. 47 � � � � � 53. 84
政策类型

� � 一孩制(强政策) 0. 53 0. 53 0. 48

� � 一孩半制(中强政策) 0. 28 0. 28 0. 32

� � 二孩制(弱政策) 0. 19 0. 19 0. 21

推行手段

� � 计划生育责任制 0. 81 0. 81 0. 81

� � 独生子女补助 0. 64 0. 63 0. 61

头胎是女孩比例 � � � � � � - � � � � � � - 0. 52

( 0. 31)

母亲的教育(年) 5. 48 5. 48 5. 17

( 2. 32) ( 2. 32) ( 2. 10)

家庭财富(件) 4. 77 4. 77 4. 42

( 2. 07) ( 2. 07) ( 1. 87)

社区农业人口比例 0. 42 0. 42 0. 47

( 0. 35) ( 0. 35) ( 0. 34)

城市居住 0. 33 0. 33 0. 26

地区(省份)

� � 北方 0. 39 0. 39 0. 37

� � 中部 0. 36 0. 36 0. 35

� � 南部 0. 25 0. 25 0. 27

调查年份

� � 1989 0. 23 0. 23 0. 23

� � 1993 0. 24 0. 24 0. 24

� � 1997 0. 25 0. 25 0. 25

� � 2000 0. 28 0. 28 0. 28

社区总样本量 763 763 665

� � 数据来源: 1989、1993、1997和 2000 CHNS。
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图 1� 按政策类型和计划生育责任制区分的儿童性别比

� � 图 1描述了按政策类型和计划生育责任制的有

无区分的儿童性别比。显而易见的是,在推行一孩半

制但不执行计划生育责任制的社区, 性别比最高

(123. 7)。相反, 在推行强政策和执行计划生育责任

制社区、以及推行弱政策但执行计划生育责任制社

区,性别比较低,分别为 111. 7和 110. 4。这一规律与

2000年人口普查数据得出的结论相似。因此, 在被调

查区域,生育政策的确与儿童性别比相关。但它们之

间的关系是否受到其它因素的干扰呢? 下面, 我们通

过回归模型来分析这一问题。

4. 2 � 纵向模型分析结果

全部样本: 表 3展示了社区平均男孩比例的纵向

分析结果。如其所示,在包括所有胎次的模型中,政策类型、独生子女补助和计划生育责任制等政策

变量均与社区层次的男孩比例无显著关系。虽然与严格的一孩制社区相比,一孩半制社区男孩的比

例略高,而二孩政策社区男孩的比例略低,但它们之间不存在显著差别。同样, 虽然计划生育责任制

降低男孩比例, 但其程度并不显著。

表 3� 社区层次男孩比例的 OLS模型分析结果

所有胎次

系数 标准误

第一胎

系数 标准误

第二胎

系数 标准误

政策类型

� � 一孩制(参照组)
� � 一孩半制 � � 1. 62 � � 1. 32 � � 0. 42 � � 1. 65 � � 6. 66* � � 2. 59
� � 二孩制 - 1. 37 1. 54 - 1. 74 1. 93 3. 49 3. 03

推行手段

� � 计划生育责任制 - 0. 43 1. 32 0. 43 1. 66 - 4. 53^ 2. 71

� � 独生子女补助 1. 05 1. 11 1. 78 1. 39 1. 35 2. 19

头胎是女孩比例 � � - � � - � � - � � - 10. 14
** 3. 92

母亲的教育 - 0. 95** 0. 31 - 1. 01** 0. 38 - 0. 35 0. 65

家庭财富 1. 15** 0. 41 1. 32** 0. 52 1. 85* 0. 85

社区农业人口比例 4. 64* 1. 99 4. 88^ 2. 50 7. 26^ 3. 95

城市居住 0. 07 1. 42 0. 65 1. 78 - 0. 93 2. 87

地区(省份)

� � 北方(参照组)
� � 中部 2. 14^ 1. 20 0. 14 1. 51 7. 53** 2. 47

� � 南部 3. 58** 1. 38 1. 14 1. 73 9. 54*** 2. 80

调查年份

� � 1989(参照组)
� � 1993 1. 56 1. 48 0. 32 1. 86 2. 19 3. 00

� � 1997 1. 99 1. 49 4. 17 1. 87 1. 89 3. 04

� � 2000 1. 37 1. 44 0. 67 1. 81 1. 04 2. 96

截距 48. 10*** 2. 92 45. 85*** 3. 67 32. 57*** 6. 37

经过调整的 R2 0. 06 0. 03 0. 07

社区总样本量 763 763 671

数据来源: 1989、1993、1997和 2000 CHNS。

^p< 0. 10; * p< 0. 05; ** p< 0. 01; *** p< 0. 001。
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� � 在控制变量中, 社区农业劳动人口比例越高(地方经济资本越低、越不发达) , 男孩比例也越高,性
别比越失衡;相反,社区平均家庭财富越多,男孩也越多,性别比越失衡。由于农业劳动人口和家庭平

均财富所衡量的潜在因素有重合之处, 它们对因变量的反向影响似乎令人不解。然而,该发现恰恰证

实了其它研究结果: 虽然发展通常降低性别比, 使其趋于平衡, 但发展并不能保证平衡的儿童性别结

构( Das Gupta 1987)。生育个体依然按照自己的生育意愿和家庭观念对子女的性别进行选择。韩国和

台湾的例子可见一斑。虽然二者的经济十分发达,但它们的出生和儿童性别比同样失衡。社区提供

个人活动、与他人交流、传播与政策相关的信息、宣扬新的家庭和子女观念的场所和背景; 个人根据接

受的信息决定生育行为。然而,虽然个人行为受制于社会场景, 但同样受制于家庭环境。家庭景况越

好,夫妻养育子女的经济能力就越强。在现有性别观念的支配下,这样的家庭更可能违反生育政策规

定,计划外生育或有目的地进行性别选择性流产, 以便生育一个男孩。从财产继承的角度来看, 富有

的家庭尤其希望生育一个男孩。

相反,母亲的平均教育程度显著降低男孩比例。教育传达两个信息:理想子女数量和理想子女性

别构成。一方面,教育程度越高,女性的社会劳动价值越高,养儿育女的成本也越高,从而鼓励母亲限

制生育水平。另一方面, 教育程度与妇女的自主能力和在家庭内的协商能力呈正关联, 因此, 她们可

以更好地抵御外来生男孩的压力( Clark 2000)。此外, 对教育程度偏高的女性而言, 她们的生育行为可

能受到更大的行政和现代生育理念的制约, 致使母亲教育程度越高, 社区男孩比例越低,儿童性别比

越趋于平衡。

在其它条件等同的情况下,城乡居住地与儿童性别比无显著关联。但是,地区(省份)却是儿童性

别比一个十分重要的预测变量。与北方社区相比,位于中部和南部省份社区的男孩比例更高。该发

现印证了现存研究结果(解振明 2002) ,也与表 1描绘的 2000年普查数据的结果类似。北方省份处于

更强和更严格的政策压力之下、性别观念相对而言也比较平等(除河南外)。因此, 政治因素也对人们

的生育行为和儿童性别比产生影响。

按胎次区分的次样本:虽然全部样本模型的分析结果表明, 政策类型和推行手段均与社区男孩比

例无显著关联,但如表一和表二所示, 无论是全国还是 CHNS的调查区域, 儿童性别比和男孩比例因

胎次的不同而存在巨大差异。因此,按胎次区分样本, 并分别对它们进行回归分析将有助于探讨政策

类型和推行手段以及其它因素对性别比的影响是否因胎次而异。分析结果(表 3)显示, 就第一胎而

言,无论社区推行强政策、中强政策还是弱政策,也无论社区是否发放独生子女补助、实行计划生育责

任制, 第一胎的性别比不受显著影响。但是, 母亲的教育程度降低社区男孩比例, 但家庭耐用消费品

的增加则反之。

然而,政策类型和推行手段均与第二胎的男孩比例显著相关。与强政策社区相比,在一孩半制社

区,第二胎男孩的比例显著偏高,大约高出 7%。但是,虽然在弱政策社区, 男孩的比例也比强政策社

区男孩的比例高出 3%,但该差异并不显著。同样, 计划生育责任制也降低第二胎男孩比例( 5%)。

因此,在其它条件同等情况下,政策类型和推行手段越强,第二胎儿童的性别比越趋于平衡;相反,政

策的性别特征(一孩半制)恶化性别比。

与预期一致,社区第一胎女孩比例与第二胎男孩比例呈正关联:第一胎的女孩比例越高, 第二胎

的男孩比例越高。同样, 社区农业劳动人口比例、平均家庭财富和地区(省份)等变量对第二胎男孩比

例的影响与前面的模型结果一致, 故不再重复解释。但是, 母亲的教育程度却与第二胎的性别比无显

著关联。

4. 3 � 固定效果模型分析结果

上述模型发现,生育政策的确与儿童性别比相关, 但政策的影响因儿童胎次而异, 仅仅作用于第

二胎(不过,需要指出的是,本文没有检验生育政策与高胎的关系,故不清楚二者之间是否存在显著关

联)然而, 由于模型没有控制社区之间的变异, 其结果可能受到质疑。控制地区和社区发展水平不一

� 3 期 杨菊华 � 生育政策的地区差异与儿童性别比关系研究 37���



定能够完全控制社区之间的差异对儿童性别比的影响。这是因为,有些差异很难量化。为了克服这

一问题,我们进一步利用数据的纵向追踪特征,通过固定效果模型检验上面的发现。

固定效果模型的主要优势在于,它可以分析某些理论上十分重要但却无数据检验或难以准确衡

量的因素是否会给模型结果带来偏差。对本文而言, 最有可能被遗漏的重要变量包括男孩偏好和生

育观念。众所周知,二者都影响儿童性别比。偏低的生育意愿与性别偏好的结合很可能导致性别比

失常。因此,如果我们假定这些被忽略的因素在被调查期间基本稳定的话, 那么, 没有被观察到的社

区之间的变异可以自动并有效地从模型中去掉,从而提供精确的参数估计; 参数估计的结果也可以更

好地反映模型中包括的自变量对因变量的影响。

固定效果模型的另一个优势在于, 它可以使我们了解自变量不同时期的变化是否导致因变量相

应的变化。因此,该模型仅仅包括在1989年到 2000年间可能发生变化的变量。表 4列出包括所有样

本和按胎次区分的次样本的固定效果模型结果。如其所示, 分析结果与表 3的平行模型结果十分一

致,从而表明了本文分析结果的可靠性。政策的时间变化对二胎尤其重要。从不执行计划生育责任

制到执行该制度且与奖惩挂钩,社区内第二胎男孩的平均比例下降 4%。相反,从强政策向一孩半政

策的演变使社区内男孩的平均比例上升 5% ,向弱政策的转变也使男孩的比例上升 3%, 但后者并不

显著。政策与其它胎次的性别比无显著关联。
表 4� 社区层次男孩比例的� 固定效果模型�分析结果

所有胎次

系数 标准误

第一胎

系数 标准误

第二胎

系数 标准误

政策类型

� � 一孩制(参照组)
� � 一孩半制 � � 0. 45 � � 1. 11 � � 0. 26 � � 1. 55 � � 4. 97* � � 2. 28
� � 二孩制 0. 18 1. 22 0. 59 1. 69 3. 26 2. 49

推行手段

� � 计划生育责任制 - 1. 25 0. 93 0. 97 1. 29 - 4. 13* 1. 98

� � 独生子女补助 1. 76 3. 18 0. 97 3. 18 - 1. 14 1. 70

头胎是女孩比例 � � - � � - � � - � � - 11. 86
* 4. 91

母亲的教育 - 0. 61 0. 45 0. 22 0. 49 1. 47** 0. 55

家庭财富 0. 53 0. 33 1. 17** 0. 37 - 0. 58 0. 50

社区农业人口比例 1. 19 2. 09 7. 43** 2. 89 0. 57 4. 19

截距 53. 48*** 1. 31 40. 14*** 3. 86 41. 31*** 5. 25

数据来源: 1989、1993、1997和 2000 CHNS。

^p< 0. 10; * p< 0. 05; ** p< 0. 01; *** p< 0. 001。

值得一提的是, 在OLS模型中,母亲的平均教育程度与社区第二胎的男孩比例无显著关联, 但在

固定效果模型中,与第二胎男孩比例呈正关联。该发现也许表明,虽然教育程度的提高使母亲受到更

大的性别平等理念的压力和影响, 自愿或被迫限制生育水平,但性别偏好尚存。对于坚决想要第二胎

(尤其是男孩)的母亲而言,较高的教育程度赋予了她们更多的知识和更广的社会网络,增强了她们违

反政策规定、应付超生处罚的能力。当然,为了充分了解母亲的教育与儿童性别比之间的关系, 还需

要进一步的定量和定性分析。

5 � 总结和讨论

在具有严格限制性的生育政策实施后不久,我国的儿童性别比开始失衡。由于二者在时间上相

重合, 因此,不少学者认为,该政策导致或加剧了性别比的失常。本文的目的不在于比较政策推行前

后的儿童性别比,而在于分析政策推行后,不同的政策类型和推行手段是否导致社区层次不同的儿童

性别比(衡量为社区男孩比例)。使用四次� 中国健康和营养调查�数据, 突出政策类型和推行手段的

地区差异,本文探讨了社会转型时期的生育政策对 1986年后出生的儿童性别比的影响。模型结果显
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示,政策类型和推行手段都与儿童性别比相关, 但其影响受制于胎次, 仅见于第二胎。具体而言,首

先,强政策类型和强推行手段降低儿童性别比;相反,一孩半制增加性别比。其次, 从强政策向中强政

策的过度激化性别比;相反,从不推行计划生育责任制到推行该制度并与�一票否决制�挂钩缓解性别

比。显然,在其它条件等同的情况下,政策的性别因素(一孩半制)提高儿童性别比,使其更加失常;相

反,趋于平衡的性别比更可能在推行严格的生育政策和执行严格的计划生育责任制的社区出现; 或在

政策被严格推行的时期出现。这一结果证实了 Secondi� s ( 2002)的结论。

导致上述发现的原因可能在于,首先, 在推行严格生育政策和强执行手段的地区, 制度、组织、行

政以及观念等方面的诸多因素对人们生育行为的制约更为强烈和有效,使瞒报、漏报、以及选择性人

工流产现象难以隐瞒,促使社区居民遵从政策规定,阻止或延缓社区居民坚持第二胎生育儿子的行

为。其次,这样的社区可能还会进行更强的鼓励性别平等的宣传教育活动, 向居民灌输�生儿生女一

个样�的理念,以对抗传统的男孩偏好, 从而缓解儿童性别比。相反, 无论其动机如何, �一孩半制�本

身具有性别倾向( Greenhalgh 1986; Murphy 2003)。虽然其推行在很大程度上是为了满足人们的经济需

求,但在客观上对人们的生育行为可能有一定的误导作用。最后, 对于允许生二胎的人群来说, 头胎

的性别并不十分重要。事实上,在一孩半制社区, 夫妻或许宁愿头胎生女儿。因为这样的话, 他们可

以在不受惩罚的情况下, 名正言顺地生二胎, 达到儿女双全的目的。然而, 第二胎的情况截然不同。

无论第二胎是男是女,按政策规定,夫妻都必须停止生育。因此,头胎生女儿、却坚持生育一个儿子的

夫妻会想方设法地保证第二胎生儿子。所以,政策仅对第二胎发生作用,致使一孩半制社区二胎的性

别比最高。

当然, 由于数据的局限(比如:样本量偏小和一些重要因素的缺失) , 本文发现的生育政策的地区

差异与儿童性别比之间的关系还不能算作定论。必须有更多的研究、采用大规模的数据分析和个案

调查相结合的方法, 进一步确认二者之间的关系, 探究生育政策影响性别比的潜在机制。

基于以上分析结果, 我们认为,既然�一孩半制�的生育政策激化儿童性别比, 那么,缓解儿童性别

比的途径之一就是修改该政策。但问题是,政策该如何修改。本文发现,一孩半制和弱推行手段提高

性别比,且二者的结合导致最高的性别比;相反,严格的政策和强推行手段降低性别比,且二者的结合

带来最低的性别比, 即便性别比依然超出正常范围。不过, 弱政策和强推行手段的结合与强政策和强

推行手段的结合对性别比的影响并无显著差异。因此,两种方法可以缓解儿童性别比: 其一, 强化政

策、强化执行手段。我国依然是一个人口众多、但自然资源相对有限的国家。性别比在社会经济相对

落后、而生育率相对较高的地区尤其失常。因此, 人口政策必须考虑到该情形。但是, 其弊端是, 这种

做法要求采用相应的、强硬的行政措施, 无疑会遭到部分群众的强烈抵抗。同时, 由于我国现行的社

会保障制度方面的缺陷和不足,也由于现行的生育率已经低于替代水平,在农村地区重新实行强政策

似乎既不太现实,也无必要。

其二, 取消一孩半制、缓解政策强度、强化政策推行手段。如果只有前者,而忽视后者, 要想在依

然具有强烈男孩偏好、但生育水平低下的国度实现性别比平衡只能是纸上谈兵。否则,只能允许夫妻

随意生育,直到生一个儿子为止。因此,如果政府决定在全国普遍实行二孩制, 那么,必须同时采取严

格的推行手段, 大力倡导性别平等,强化和完善计划生育服务, 严格禁止性别选择性人工流产。只有

这样,才能在可以预见的未来缓解出生性别比异常现象。

但无论是第一种方法,还是第二种方法, 都非长久之策, 也多非治本之策。获得正常出生性别比

的最终途径必须是三 P 制度(父权体制、父系继承制和从夫居制)的弱化和社会保障制度的健全。传

统的家庭政治制度, 文化传承和经济因素相互交织,使儿子在家庭中的地位超过女儿, 形成男孩偏好,

引发一孩半制生育证策的实施,激化出生和儿童性别比失衡。那么, 如何在社会和人口转型的背景下

缓解男孩偏好? 该习俗基础深厚, 很难在短期内根除。但是,我国过去的和邻国的经验表明, 政府的

干预和决心可以成功地缓解这一习俗。比如,北朝鲜政府持续不懈的努力在很大程度上帮助其民众
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缓解了男孩偏好。同样, 毛泽东�妇女能顶半边天�的政治口号和实际行动也在一定程度上缓解了性
别不平等现象, 成为我国 1960和 1970年代的出生性别比基本平衡( Coale and Banister 1994)的因素之

一。然而,在改革时期,原本弱化的性别歧视在我国却得以恢复。因此, 如何在社会改革和发展时期,

继续有效地倡导性别平等是我国政府面临的挑战,也是必须努力做到的事情。只有这样, 人们才会形

成自觉自愿的平等性别观念, 性别比也才可能在没有外力的情况下趋于正常。

但是, 在现行社会经济发展阶段,在夫妻控制子女性别的能力超过控制子女数量的能力时, 在部

分人群尚不能同样对待男性胎儿和女性胎儿的时候, 政府有必要通过行政手段对人们的生育行为进

行干预。
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Regional Diversity of Fertility and Child Sex Ratio in China

Abstract:High sex ratio of children in China has been observed since the mid- 1980s, and the one- child policy has been suggested

as a cause. Using CHNS data( 1989- 2000) and highlighting local variations in policy rules and enforcement I find that ( 1) a strict po-l

icy( both policy rule and enforcement) reduces sex ratio of children, while a girl- exception policy contributes to excessive boys, and( 2)

shifting from a strict policy into a girl- exception policy exacerbates, while shifting into a stronger enforcement alleviates, sex ratio.

Thus more balanced sex ratio of children is achieved in places where and at times when the policy is enforced more strictly. However,

policy effect is contingent on parity , and it is the gendered nature of the policy that generates excessive boys. Findings suggest that in

settings where couple� s ability to control the ideal number of children, external pressures should be adopted to reduce son proclivity and

sex ratio of children.
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