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附录 I  背景事实 

（一）宽带互联网出现的历史背景 

在 20 世纪 90 年代中后期，中国大陆开始接入互联网。1994 年，高能物理研究所和斯

坦福线性加速器中心之间建立了网络连接，标志着中国大陆正式接入国际互联网。但当时

的互联网使用饱受两个问题的困扰，一是带宽不足和每秒 6-10kb 的拨号上网速度，二是较

为高昂的初装费和使用费用。前者使得互联网在 2000 年之前仅能以文本方式呈现信息，后

者则极大的限制了互联网的潜在用户数量①。2000年，宽带互联网的出现极大地改善了上述

状况。在国务院的督导下，骨干网提速计划于 2000 年启动，使中国互联网平均下载速度提

升至 256-512kb/s，网费也从 1999 年的数千元降至 2000 年的几百元。这些变化促使互联网

拨号上网用户数从 1999年的 256万激增至 2001年的 2650万，增长约 10倍；网络站点数则

从 9906 个增加到 242739 个，增长约 25 倍②。 
宽带的出现显著改善了劳动力市场的信息环境。首先，改善了企业在 2000 年之前主要

依赖报刊、电视广告或街边摊位进行招聘的方式。2000 年后，借助网络基础设施的改善，

各地政府在大中城市全面推进劳动力市场信息化、规范化和现代化建设，启动了全国劳动

力市场信息骨干网建设，整合各方就业信息，向公众提供就业服务③。其次，促进了招聘网

站的兴起④。最后，宽带互联网推动传统纸质媒体转型上网，使得人们可以通过网络获取大

量外地就业机会信息⑤。 

（二）户籍制度的变革背景 

中国计划经济体制的早期阶段，政府主要通过户籍制度严格控制劳动力流动。这一制

度根据职业将居民划分为农业户口与非农业户口，同时根据其出生地区分农村人口与城市

人口。彼时在农村和城市，农业与非农业部门之间的流动均被禁止或受到严格管控。即使

部分持有农业户籍的劳动力可以通过付出一定代价迁移至城市，但由于户籍限制，这部分

迁移的劳动力也只能在指定的岗位就业（Démurger et al.，2009）。 
直至 1980 年代末，户籍制度才有所放松。主要表现为部分城市开始放松户籍制度，但

各省份可购买的城市户口数量仍然受到配额限制。在 1997 年的户籍试点改革中，农村居民

开始被允许迁往指定的乡镇和小城市，但这些地方对农村居民的吸引力有限，改革效果并

不显著。随着中国加入世贸组织，企业对劳动力的需求与劳动力的供给之间的矛盾日益突

出，导致地方政府限制人口流动的机会成本迅速提高（Tian，2022）。上述因素促使了中

央政府在宏观上推动农村劳动力流动至城市的政策变革。与之伴随的是 2001 年以地级市为

单位的渐进式户籍改革，这次改革取消了农业与非农业户籍的区别，用统一的入户条件替

代原有的配额制度，显著提升了城市劳动市场的劳动力供应增长。 

 
① 根据中国互联网络信息中心（CNNIC）1999 年的调查数据，只有 2%的受访者能够承担数千元的初装费用。 
② 信息来源：2001 年中国互联网络发展状况统计报告。 
③ 信息来源：http://www.mohrss.gov.cn/SYrlzyhshbzb/zwgk/szrs/tjgb/200603/t20060301_69895.html。 
④ 我国三大招聘平台前程无忧、中华英才网和智联招聘分别成立于 1999 年、1997 年与 1997 年。三者均于 2000年正式涉足互联

网招聘。其中，中华英才网和智联招聘在 2000 年之前通过公布黄页信息收费，正式的互联网招聘业务始于 2000 年。此外，部

分地方主要的招聘网站也纷纷起于 2000 年。例如，南方人才网自 2000 年正式开通，是国家人事部与广州市政府合办的中国南

方人才市场旗下的大型人力资源专业网站，卓博人才网也起于 2000 年左右。信息来源：中国对外服务工作行业协会。 
⑤ 仅 2000 年就有超过 20%的新闻媒体实现信息互联网化。 



《经济学》（季刊）                                                              2024 年第 6 期 

2 

附录 II 描述性统计 

表 II1 展示了本文关键变量的描述性统计，从中可知，1999-2004 年劳动力流动率为

0.8623%，年平均劳动力流动数量为 3.3097 万人，且省内劳动力流动数量要显著高于省外

劳动力流动数量。其中，劳动力流动率最高的城市主要为东莞、深圳及中山等珠三角城市。

此外，我们也根据 Chen et al.（2022）的方法构造了 1990 年至 2010 年的劳动力流动率的长

面板数据，从 1990年至 2010年，伴随着我国的经济发展，全国平均劳动力流动率由 2.8860%
增长至 14.1658%，大量的流动人口从农村流入城市。根据本文的描述统计，1999 年-2004
年全国劳动力流动总数量为 6692.1605 万人。 

表II1 描述性统计 

变量含义 样本数 均值 方差 最小值 最大值 
1999—2004 年流动劳动力流动率（%） 2022 0.8623 1.5431 0.0000 19.9505 
1999—2004 年省内流动劳动力比例（%） 2022 0.4786 0.5703 0.0000 5.3837 
1999—2004 年跨省流动劳动力比例（%） 2022 0.3837 1.1810 0.0000 17.5619 
1999—2004 年流动劳动力人数（万人） 2022 3.3097 8.6674 0.0000 130.8892 
1990—2010 年流动劳动力流动率（%） 1286 6.3058 8.8432 0.0000 76.8459 
1990 年平均流动劳动力流动率（%） 301 2.8860 5.3362 0.0000 69.8740 
2000 年平均流动劳动力流动率（%） 314 2.9230 4.8982 0.1578 46.1531 
2005 年平均流动劳动力流动率（%） 338 4.7502 7.3372 0.0501 66.3861 
2010 年平均流动劳动力流动率（%） 333 14.1658 10.6992 0.0000 76.8459 

注：表 II1 前三行为使用 2005 年人口抽样调查数据构造的劳动力流动率面板数据，第四行为使用 2005 年人口抽样调查数

据构造的各地劳动力流动的平均人数。第五行为使用 1990-2010 年人口抽样调查数据构造的五年平均劳动力流动率面板数据，

第六至九行报告了利用逐轮人口抽样调查数据构造的劳动力流动率的描述性统计量。样本数变量维度为城市-年。 
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附录 III 对工具变量外生性条件成立性的讨论 

本文在此采用两种方法对工具变量的外生性条件对的成立性进行讨论。首先，效仿

（Manacorda and Tesei，2020）的检验思路，将工具变量在一阶段回归中的因变量替换为同

各地经济发展情况有关的变量，包括地区生产总值、地区生产总值增长率、人口密度等随

时间变化的衡量地方经济发展程度的变量。如果工具变量在一阶段的回归中同上述变量相

关，则违背了外生性条件，反之则为外生性条件的成立性提供了支持。两个工具变量的估

计结果见表 III1 与表 III2，均未发现各地经济发展情况同两个工具变量存在显著关联。 

表III1 对于闪电发生率外生性条件的检验 

 (1) (2) (3) (4) (5) (6) 
 地区生产 

总值 
地区生产 
总值增长率 

人口 
密度 

行政区域 
土地面积 

规模以上 
工业总产值 

固定资产 
年均余额 

Flash×Post -3.2844 36.5122 -4.2829 -0.3720 -4.2438 2.0755 
 (4.7251) (28.0526) (6.7987) (4.9268) (3.9057) (3.6874) 
城市固定效应 Y Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y Y 
R2 0.973 0.414 0.939 0.957 0.987 0.963 
N 1474 1198 1473 1474 970 1469 

 

表III2 对于各城市中心到虚拟骨干网最近福利外生性条件的检验 

 (1) (2) (3) (4) (5) (6) 
 地区生产 

总值 
地区生产 

总值增长率 
人口 
密度 

行政区域 
土地面积 

规模以上 
工业总产值 

固定资产 
年均余额 

Distance×Post -1.2311 
(1.7251) 

4.2331 
(3.9871) 

3.4711 
(2.9901) 

-0.1211 
(1.1209) 

1.5891 
(2.2317) 

2.0755 
(3.6874) 

城市固定效应 Y Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y Y 
R2 0.973 0.414 0.939 0.957 0.987 0.963 
N 1474 1198 1473 1474 970 1469 

 
另外一种检验思路来自 Oster（2019）。在实证分析中，由于无法将全部控制变量加入

到回归方程中，不可避免的会面临遗漏变量导致的内生性问题。正文中已考虑了诸多可能

会影响工具变量外生性条件的混杂渠道，但是可能还存在观测不到的混杂性因素①。为了缓

解这一问题，本文借鉴 Oster（2019）的思路，在工具变量两阶段回归的过程中进行系数敏

感性分析。即首先通过一阶段获取 DID 项的拟合值，随后在第二阶段的回归中，分别进行

加入和不加入控制变量两类回归，如果在加入正文的控制变量后第二阶段的估计系数仍然

稳定，那么就认为遗漏变量造成的偏差较小。Oster（2019）提出的敏感性分析的步骤如下，

考虑如下一般性的回归方程： 
 1 2Y M W Wa b e= + + + +  （1） 

其中，Y 是因变量，M 是处理变量（在正文中为 DID 项），W1 为可观测控制变量，即

原文工具变量回归设定中的控制变量，W2 为不可观测的控制变量，即我们担心的潜在影响

工具变量外生性条件成立性的控制变量， e  是回归误差项。Oster（2019）的方法使用可观

测变量 W1与 M之间相关性信息来计算不可观测变量 W2与 M之间的相关性，以估计遗漏变

量引起的偏误大小。Oster（2019）证明，处理效应的无偏估计为： 

 * max( ) R R
R R

b b d b b
-

» - -
-

 
  （2） 

 
① 感谢审稿专家的宝贵建议。 
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其中， b  和 R  由方程 Y Ma b e= + +  估计得到，即只包含处理效应。 b  和 R  由方程

1Y M Wa b e= + + + 估计得到，即同时包含处理效应和可观测的控制变量 W1。 maxR 则由方

程 1 2Y M W Wa b e= + + + + 估计得到，即同时包含处理效应、可观测控制变量 W1 以及不可

观测控制变量 W2。 
使用 Oster（2019）的方法，需要设定两个参数，第一个参数是可观测的控制变量 W1

与不可观测的控制变量 W2 的相对重要性 d  。其中， d  为选择比例（selection 
proportionality），它衡量可观测变量与关注变量的相关关系相较于不可观测遗漏变量与关注

变量的相关关系的强弱（马双和赵方博，2019）。当 1d =  时，表明可观测的控制变量和不

可观测的控制变量对系数大小的影响同等重要，且对系数的影响方向相同；而当 0 1d< <

时，则假定认为不可观测的控制变量的重要性要小于可观测控制变量的重要性。第二个参

数是模型最大的拟合优度 maxR  。 maxR  合计度量了可观测控制变量和不可观测控制变量对 Y
的解释能力，也即是说，若不可观测的遗漏变量能够被观测，回归方程的最大拟合优度。 

在本文中，我们借鉴马双和赵方博（2019）的思路，主要关注对参数 d  的讨论。具体

来说，即通过给定 maxR 的值，计算使处理效应等于 0 时 d 的取值，若 d 取值大于 1，则通

过了稳健性检验。另外，考虑到如果 d  的值小于 0，则经过遗漏变量偏差调整后的系数会

大于未经调整回归得到的系数，鉴于正文的估计系数为正，因此当 d 的值小于 0 时，忽略

调整也不会影响实证结论的稳健性。 
鉴于工具变量二阶段回归中的 R2 没有实际意义，本文同马双和赵方博（2019）的具体

做法略有差异，即我们假定 max 1R = ，而不再将其设定为其他值。 
Oster（2019）敏感性分析的估计结果见从表 III3，从中可以看出对于第一个工具变量

而言，当令 max 1R = 且处理效应为 0 时， d =-0.0022。根据 Satyanath et al.（2017）的研究结

论，这表明忽略对未知控制变量的控制不会影响使用该工具变量时的实证结果的稳健性。

对于第二个工具变量，当令 max 1R = 且处理效应为 0时， d =0.6267。该值小于 1，显示不可

观测的控制变量的重要性要小于可观测控制变量的重要性。该结果表明使用第二个工具变

量时可能存在系数不够稳定的可能，但是考虑到 Oster（2019）的方法并不能完全适配工具

变量法，因此，我们仅将这一结果视作第二个工具变量估计系数较为敏感的暗示性证据，

供读者参考。 

表III3 使用Oster（2019）方法讨论工具变量的稳健性 

检验的工具变量 d  
（1）闪电发生率 -0.00224 
（2）各城市中心到虚拟骨干网的距离 0.62677 
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附录 IV 其他稳健性讨论 

本文还针对基准回归的设定进行了其他方面的稳健性讨论，包括同期混杂政策对实证

结果的影响、对移民率进行回迁调整后的估计结果、通过校准和拼接多次人口抽样调查数

据获得的更长时段的估计结果、考虑宽带互联网的出现可能并非合理的准自然实验对估计

的影响、考虑率高考移民以及基于不同年龄段劳动力定义下的实证结果，在各种设定下，

本文的基本结论均保持稳健①，细述如下。 
（1）更改测算因变量时对劳动力年龄段的定义。正文在界定劳动人口的年龄时间段时，

参考了 Chen et al.（2022）和 Guo et al.（2024）的定义，他们在其论文中均将劳动人口年

龄的定义为 15-60 岁。而至于为何选择 15 岁作为起点，本附录对这一问题进行说明。国际

上通常将 15 定义为劳动年龄人口的起点②，遵循这一惯例，不少使用中国数据来定义劳动

人口的时候也将 15 岁作为年龄的起点（Imbert et al.，2022；Jin and Zhang，2023）。中国义

务教育阶段一般是到 15 岁，以 15 岁作为劳动力统计的起点，能够涵盖更多实际正在工作

的人口。国家统计局在有关劳动就业统计中，也采用 15 岁以上的人口作为统计对象，譬如

国家统计局将劳动人口定义为 15 岁及以上陆上非住院人口，并符合就业人口或失业人口定

义的人士③。 
考虑到 15-18 岁之间的人口可能是因为教育等因素而流动（例如高考），纳入这部分人

群可能会混杂本文的估计结果。为了讨论这一问题，我们首先展示了因高考或者非工作因

素的移民比例。具体而言，我们使用 2005 年的人口抽样调查进行了一个简要的描述性统计，

结果如表 IV1 所示，可以发现因教育而流动的人口仅占总流动人口的 1.1%，劳动力流动的

主要原因还是出于工作需求，这一描述性统计也符合 Zhong（2018）的发现。 

表IV1 基于2005年人口抽样调查的流动人口动机描述性统计 

人口流动的理由 占比 
工作或经商 82% 
跟随亲戚 5.3% 
婚姻目的 4.7% 
教育目的 1.1% 
其他 6.9% 

进一步地，考虑到上述人群可能会影响估计的稳健性，我们补充了一系列关于年龄范

围的稳健性检验，以保证宽带互联网对劳动力流动的影响不随不同劳动力年龄范围的定义

改变而改变。具体而言，我们采取了五种定义方式测度各城市逐年的劳动力流动情况，一

是效仿 Jin and Zhang（2023）和 Imbert et al.（2022）的做法，将劳动人口的年龄范围界定

为 15-64 岁；二是考虑到法定劳动年龄的限制，界定为 16-60 岁；三是界定为 16-64 岁；四

是考虑到高考移民问题，将劳动人口年龄限制在 18-60 岁；五是限制在 18-64 岁。 
五种界定方式下的基准回归结果如表 IV2 所示。其中，五列中的 DID 项的系数均显著

为正，且系数大小变化相比原文较为稳定，表明本文的估计结果在不同的对劳动人口年龄

范围的定义下均是稳健的。 
 
 
 

 
① 限于篇幅，具体结果参加本文附录。 
② 来源：https://zh.wikipedia.org/wiki/%E5%B0%B1%E4%B8%9A%E7%8E%87。 
③ 来源：https://www.stats.gov.cn/zt_18555/ztsj/sjzsj/sjz2006/202303/t20230303_1924682.html。 
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表IV2 改变年龄范围 

 (1) (2) (3) (4) (5) 
 15-64 岁 16-60 岁 16-64 岁 18-60 岁 18-64 岁 

Intensity×Post 0.0464*** 
(0.0040) 

0.0459*** 
(0.0040) 

0.0462*** 
(0.0041) 

0.0425*** 
(0.0037) 

0.0428*** 
(0.0037) 

控制变量 Y Y Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y 
R2 0.818 0.818 0.818 0.832 0.832 
N 1393 1393 1393 1393 1393 

我们也进一步估计了宽带互联网出现对因高考目的而流动的人口比率的影响，回归结

果如表 IV3 的第（1）列所示，不难看出，宽带互联网对高考移民确实存在显著正向影响，

但回归系数非常小。我们进一步在基准回归中加入 15-18 岁因学习培训而迁移的人数作为

控制变量，回归结果如第（2）列所示，回归系数在 1%的水平上显著，且系数大小同基准

回归的第（3）列相比仅略微下降（原文为 0.0459）。综上所述，忽略高考移民对于基准回

归结果系数及稳健性的影响较小。  

表IV3 考虑高考移民的影响 

 (1) (2) 
 高考移民率 劳动力流动率 

Intensity×Post 0.000368** 
(0.000145) 

0.0454*** 
(0.0041) 

高考移民 N Y 
控制变量 Y Y 
城市固定效应 Y Y 
年份固定效应 Y Y 
R2 0.116 0.819 
N 1393 1393 

 注：该表第（1）列高考移民率的定义为 15-18 岁因学习培训原因迁移的劳动力流动率，第（2）列加入了 15-18 岁因学习

培训原因迁移的人数作为控制变量。 
 

（2）排除其他政策干扰。本文排除了四项混杂政策：包括 1998 年至 2000 年的国有企

业抓大放小改革，1999 年的高等教育扩招，2001 年中国加入世界贸易组织（WTO），1998-
2007 年中国部分城市开始陆续放开户籍制度，各城市的外资进入放宽政策以及各地开始加

速的基础设施建设投资。上述政策或冲击都可能影响人口流动。为此，我们在基准回归中

分别加入了（1）1999 年国有企业产值在地市级工业总产值中的比例同 Postt 的交互项，（2）
1999 年城市级大学生的比例 Postt的交互项，（3）城市层面 2000 年平均关税同 Postt的交互

项，（4）根据 Wang et al.（2021）的研究，在估计样本中剔除了 1999-2004 年陆续放宽户口

制度的城市样本，表 IV4 汇报了剔除上述同期政策后的估计结果，DID 项的系数均显著为

正，表明同期政策并不影响本文结论的稳健性。此外，在囊括上述各项政策冲击下的 DID
项系数的大小相比基准回归并未大幅变化，说明宽带出现这一冲击对劳动收入份额的正向

作用存在相对的独立性。 

表IV4 排除同期政策的影响 

 (1) (2) (3) (4) 
 国企改革 高校扩招 加入 WTO 户籍制度放松 

Intensity×Post 0.0459*** 
(0.0041) 

0.0424*** 
(0.0040) 

0.0373***  
(0.0034) 

0.0431*** 
(0.0049) 

控制变量 Y Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y 
R2 0.850 0.852 0.796 0.837 
N 1375 1323 1323 1183 

 



《经济学》（季刊）                                                              2024 年第 6 期 

7 

（3）忽略多次移民的影响。我们在此解释忽略多次移民对计算劳动力流动率的准确性

影响较小的原因。根据 Imbert et al.（2022）的讨论，当识别多次移民时，需要知道该个体

在多个城市中转的信息。然而，在 2005 年的人口抽样调查数据中并没有这么丰富的信息。

事实上，在 2005 年的人口抽样调查数据中，仅包含受调查者在调查前一年与调查前五年的

个人居住地信息，且这两个问题只包含省份级别的信息。因此，Imbert et al.（2022）仅能

使用这部分信息采取折衷方案估计多次迁移的劳动力，即他们定义当个体同时满足三个条

件时，可被认定为多次迁移的劳动力，三个条件分别是：（1）受调查者在调查前五年居住

在户籍地所在省份；（2）该调查者在调查时居住在其他省份；（3）该调查者在一年前居住

在另外的省份。 
基于上述定义，Imbert et al.（2022）发现多次移民的数量占总劳动力流动人数的比重

较低（1%-2%），且主要集中在距离首次迁移后的第一年内，这表明即便忽略多次流动的劳

动力，对以城市-年份为维度的劳动力流动情况的测量误差也较小。而如果选择不忽略这一

问题而直接对多次流动的劳动力规模进行测度，由于无法从抽样调查的问卷中获知多次迁

徙者在中间年份的城市信息，因此，需要对这一缺失进行较强的假设，产生更不可信的测

算结果。基于以上原因，Imbert et al.（2022）在计算劳动力流动率时选择不对多次流动的

劳动力进行调整。我们也遵循他们的做法，受限于数据限制，不再对多次流动的劳动力进

行矫正。 
（4）处理回迁的问题。本文定义劳动力流动的方法忽略了回迁劳动力流动，从而造成

了对劳动力流动数量的低估，这可能会对估计系数的方向产生影响。为了讨论这一问题，

我们在此借鉴了 Imbert et al.（2022）的方法，以对 1999-2004 年的劳动力流动数量进行回

迁调整。 
2005 年的人口抽样调查数据汇报了每个受调查者当前居住地城市、五年前/一年前居住

省份以及其户籍所在地省份。Imbert et al.（2022）表明可以通过这几个变量来定义回迁劳

动力。具体而言，假定每个劳动力在其迁移的目的地的“生存”服从泊松分布，劳动力流动

的类型（目的地省份与户口的类型）服从指数分布，即 ( ) p f
ph f e ll -= 。其中，f 为劳动力流

动的类型，1/ pl 为目的地 p 省的劳动力回迁率，我们根据 2005 年人口抽样调查数据的受调

查者户籍地信息、调查前五年居住地与当前居住地信息，计算了 1999-2004 年每个省份每

年的劳动力回迁率，然后使用观测到的劳动力流动分布来推断真实的劳动力流动情况，从

而将回迁劳动力纳入对劳动力流动率的测算中，获取校准后的劳动力流动率。 
具体过程如下，T 为 2004 年，k 为离开户籍地的时间，我们令 MT,k为 t=T-k 期到达当前

居住地的劳动力流动数量，那么经过校准后，实际劳动力流动数量为 ( )2 2
,/p p T kk Ml lé ù+ê úë û
 。

表 IV5 使用经过回迁校准后的劳动力流动率作为因变量，估计结果如下： 

表IV5 回迁调整 

 (1) (2) 
Intensity×Post 0.0481*** 0.0388*** 
 (0.0046) (0.0035) 
控制变量 N Y 
城市固定效应 Y Y 
年份固定效应 Y Y 
R2 0.863 0.874 
N 1404 1393 

  
由第（1）列可知，城市在冲击前的互联网基础设施每上升 10%，劳动力流动率提高
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0.48%，第（2）列加入控制变量后，回归系数依旧显著，城市冲击前的互联网基础设施每

上升 10%，劳动力流动率提高 0.39%，这一结果小于基准回归的 0.46%，表明忽略回迁移民

会导致基准回归系数的高估，但纳入回迁移民后，本文的实证结论仍然成立。 
（5）拼接不同轮次的人口抽样调查数据。为了获得更长的劳动力流动情况的观察时段，

需要对不同轮次的人口抽样调查数据进行拼接。考虑到不同轮次的人口抽样调查数据存在

回忆偏差①以及抽样标准不统一等问题，直接在端点年份拼接会造成“跳跃”的断点现象。为

了缓解这一问题对估计的影响，我们采用“校准”的方法，以缓解样本抽样问题导致的同一

城市不同年份之间劳动力流动人数以及调查人数不可比的问题。在此以 2000 年的人口抽样

调查数据和 2005 年的人口抽样调查数据拼接时所产生的跳跃为例。 
具体来说，我们首先根据这两轮人口抽样调查数据获取其在拼接处各自的劳动力流动

总人数，然后将这两个劳动力流动人数取比值作为“校准”的系数，随后将 1995-1998年每个

城市逐年的劳动力流动人数乘以这一系数（后文称为系数 A）。经过上述处理后，通过两次

人口抽样调查数据构造的劳动力流动率将不会再发生跳跃。从形式上来看，我们使用如下

公式对 1995-1998 年城市 i 在时间 t 的劳动力流动人数进行校准： 

     ,
,  2005 1999 

 2000 1999 
i t

i t Census
Census

 
劳动力流动人数

校准后劳动力流动人数 回溯 年劳动力流动总人数
回溯 年劳动力流动总人数

 

随后，我们也使用类似的方法拼接了利用 2005 年人口抽样调查构造的 1999-2004 年劳

动力流动率面板数据与通过 2010 年人口抽样调查构造的 2004-2009 年劳动力流动率面板数

据。并根据如下公式校准（对应系数在后文称为系数 B）： 

,
,  2005 2004 

 2010 2004 
i t

i t Census
Census

 
劳动力流动人数

校准后劳动力流动人数 回溯 年劳动力流动总人数
回溯 年劳动力流动总人数

 

在上述调整后，最终得到了 1995-2009 时段的面板数据，这种方法下获得的平均劳动

力流动率将不会存在上述“跳跃”的问题。但是值得注意的是，为了延长数据需要校准的过

程去弥补跳跃，而校准是有隐含假设的。即为了构造 1995-2004 的区间需要假设存在一个

合理的校准系数 A，而为了将 2010 的人口抽样调查数据纳入，又需要假设存在一个合理的

校准系数 B，拼接的时间段越长，所需要纳入的人口抽样调查数据越多，所需要强加的假

设也越多。 
我们在此将上述延长的数据区间进行回归以作为稳健性检验，来尽可能缓解事前数据

区间过少的问题。拓展时间区间的回归结果如表 IV6 所示，事件分析的结果见图 IV1。两

处的实证结果均表明，即便扩展数据区间，估计结果也仍然正向显著，并且未拒绝事前平

行趋势成立的原假设。上述结果为本文的讨论增强了稳健性。 

表IV6 拓展时间区间 

 (1) (2) (3) 
 1995-2009 1995-2004 1999-2009 
Intensity×Post 0.1672*** 0.0893*** 0.1331*** 
 (0.0269) (0.0097) (0.0245) 
城市固定效应 Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y 
R2 0.703 0.721 0.703 
N 3369 2257 2465 

  

 
① 抽样调查问卷采用的是“回溯”的询问方法，即询问个体“在几年前迁移到本地”。由于回忆的越远越可能出现偏差，并且在

不同轮次的调查中发生的程度也不一样。因此，这种异质性偏差导致不同的抽样调查数据计算出的劳动力流动率在拼接点处出

现“跳跃”。 
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图IV1 1995-2009年劳动力流动率的事件分析估计结果（校准后） 

（5）处理城市基期差异存在异质性时间趋势的问题。鉴于不同城市之间在基期可能存

在系统性差异，这些差异在未来可能会出现随时间变化的异质性趋势，导致基准回归的估

计失效。为了缓解这一问题， 我们在此借鉴 Egger et al.（2022）的思路，选择了可能会造

成各城市拥有不同固定电话的前置变量（各地的经济发展水平、邮局数、受教育程度等），

随后取这些变量在 1999 年的值同年份固定效应进行交互，以控制不同城市之间的基期差异

在未来的任何非参数形式的变异。估计结果见表 IV7，其中，不论是否增加各地在 1999 年

的基期变量同时间的趋势，DID 项的估计系数均显著为正，表明基准回归的结论仍然保持。 

表IV7 缓解冲击的非随机性 

 (1) (2) 
Intensity×Post 0.0472*** 0.0374*** 
 (0.0077) (0.0053) 
1999 年基期变量的时间趋势 Y Y 
控制变量 N Y 
城市固定效应 Y Y 
年份固定效应 Y Y 
R2 0.8326 0.8480 
N 1404 1393 

 

（6）其他稳健性检验。本文还进行了一系列其他稳健性检验。首先，本文效仿 Chen 
and Liu（2022）将 Intensity 更换为离散的测度，即根据 1999 年全国人均固定电话密度的中

位数对城市进行分组，表 IV8 的第（1）列结果表明结果依旧稳健。其次，前文估计是将

2005 年的人口普查回溯至 1999-2004 年，这其中隐含的假设是将离开 1-2 年的人口归类为

2004 年的移民。我们也尝试放松这一设定，即将 2005 年的人口抽样调查数据回溯至 2000-
2005 年，第（2）列的估计结果表明，这一变化无损本文估计结果的稳健性。最后，移民

率是一个比例指标，其增加可能来自本地移民的流出（Wilson，2022）。为避免这一问题，

我们直接将（1）式的因变量替换为各城市历年的移民总人数（取对数），估计结果见第（3）
列。综上，无论哪种设定，结论均保持稳健。 

表IV8 其他稳健性检验 

 (1) (2) (3) 
 移民率 移民率 移民人数 
Intensity×Post 0.0045*** 0.0524*** 0.6003** 
 (0.0008) (0.0065) (0.2583) 
控制变量 Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y 
R2 0.842 0.815 0.933 
N 1586 1562 1393 
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附录 V 异质性分析 

从性别构成来看。由表V1可知，男性和女性劳动力的迁移决定都受到信息摩擦下降的

影响。而从移民群体的技能水平分类来看。第（3）-（7）列的实证结果表明宽带出现后对

具有初中学历的人的系数最大，其次是具有高中学历的人，而对学历在小学及以下或者学

历为大学及以上的劳动力影响较小。对此可能的解释是，高技能的移民在没有宽带互联网

的情况下便对工作市场的信息更加熟悉，故而对新信息的出现并不意外。而对仅具有小学

文化及以下文化的劳动力而言，可能较难在城市中搜寻到合适的工作机会，故而宽带出现

对其迁移决策的影响相对较小。 

表V1 依据性别与学历划分 
 (1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) 
 女性 男性 未上学 小学 初中 高中 大学 

Intensity×Post 0.0312*** 0.0251*** 0.0005** 0.0038*** 0.0258*** 0.0113*** 0.0045*** 
(0.0027) (0.0024) (0.0002) (0.0008) (0.0027) (0.0012) (0.0006) 

控制变量 Y Y Y Y Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y Y Y 
R2 0.814 0.828 0.589 0.782 0.818 0.867 0.807 
N 1404 1404 1393 1393 1393 1393 1393 
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附录 VI 理论分析 

在经典的迁移选择模型中，个体会在当其迁入地（d）的终生效用减去迁移的固定成本

超过其在原籍地（o）的效用时选择迁移（Jin and Zhang，2023）。其中，现有文献提到了诸

多能够影响个体迁移固定成本的因素，例如户籍制度、个人的社会网络关系、迁出地的交

通条件等，而较少讨论迁入地的信息丰裕度也会影响个人的迁移选择。事实上，迁入地信

息摩擦对个体迁徙的影响非常显著（Schmutz and Sidibé，2019；Porcher，2022），本文在此

借鉴 Wilson（2022）的框架，将信息因素纳入到人口流动的决策函数中。 
当信息摩擦为零时，个体劳动力对目的地的工作信息及收入信息完全悉知，此时，只

需要迁入地的效用 ( )( )du y t 减去其迁移成本 odc 大于其在迁出地的效用 ( )( )ou y t ，个体便会选

择迁移。然而，当我们引入信息摩擦时，个体是否选择迁移的目标函数将从确定的效用函

数转化为期望效用函数，这个期望值取决于个体对目的地信息集的先验分布。此时，个体

在目的地的效用变为 ( )
0

( )
T

t
d

t

Eu y tb
=
å ，其中 b 为折现因子。类似地，当式（3）大于 0 时，

个体会选择迁移，小于 0 则选择留在原籍，等于 0 时，个体无论迁移或留在原籍，在效用

上都将无差异。 

 ( ) ( ){ }
0

( ) ( ) 0
T

t
d o od

t

Eu y t u y t cb
=

- - ³å  (1) 

根据无差异条件，可由式（3）得到个体迁出的均衡成本 *
odc ： 

 ( ) ( ){ }*

0

( ) ( )
T

t
od d o

t

c Eu y t u y tb
=

= -å  (2) 

不难看出， *
odc 同个体对目的地收益的预期均值有关，预期均值越大，个体越可能选择

迁移。假设原籍地的个体对目的地的预期收益 ( )dy t  服从正态分布 ( )2,dN m s  。此时个体迁

出的均衡成本 *
odc  会受到劳动力对目的地收入均值 dm  和收入方差 2s  的影响。当假设个体为

风险回避者时（ 0u ¢ > 以及 0u ¢¢ < ），容易得到： 

 ( )*

0

( )
0

T
dtod

td d

Eu y tc
b

m m=

¶¶
= >

¶ ¶å  (3) 

 ( )*

2 2
0

( )
0

T
dtod

t

Eu y tc
b

s s=

¶¶
= £

¶ ¶å  (4) 

式（5）和式（6）表明个体对目的地的收入均值预期越高，越可能选择迁移，而预期

收益的方差越大，则表明其对迁徙收益的不确定性越高，则更倾向于留在原籍地。简而言

之，预期收益均值的增加会增加个体迁出可接受的均衡成本 *
odc ，而不确定性的增加则会降

低该成本。更高的 *
odc 表明该个体劳动力迁移的意愿更强烈。因此，如果个体在事前对迁移

预估的收益较低或者对迁徙的风险偏好较为保守的话，则不太可能迁移。 
接下来，本文在个体对迁入地的收益预期和风险中引入信息冲击。假设个体的信息集
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为 0 1 2 0( , ,..., )nG g g g=  ，该信息集的变动同宽带互联网的出现相关。Kaplan and Schulhofer-

Wohl（2017）提出了一个结构模型指出，信息能够帮助人们了解不同城市的基础设施和工

作机会等信息。信息的更新重塑了人们对劳动力市场的预期，进而影响其迁移决策，而人

们可接触的信息媒介差异，可解释不同地区迁徙决策的巨大差别（Farré and Fasani，2013）。 

在不完全信息的情形下，个体对影响 ( )dy t 分布的参数向量并不确信，此时接收关于这

些参数的额外信息有助于个体更新他们对 dm  和 2s  的信念，进而影响其迁徙决策。在宽带互

联网出现的情况下，这是一个合理的情况。前文背景部分已经提到，在宽带互联网出现之

前，纸质媒介、职业介绍所或以企业为主来分发工作机会信息的诸多渠道均未联网，此时

假设个体对于外地的信息知之甚少是合理的。为了简化分析，本文假设预期收益

( )d d dy t m e= +  ，给定个体事前对某地预期收益和预期风险的先验信息，当宽带互联网出现

后，新信息将改变个体对 dm 和 2s 的信念。假设这一过程遵循贝叶斯方程，具体如下： 

 ( )
( ) ( )

( )
0

0
0

d d
d

P G P
P G

P G
m m

m =
∣

∣  (5)  

显然， ( ) ( ) ( )0 0d d dP G P G Pm m mµ∣ ∣ ，个体对 dm 的后验分布为： 

 ( )
22

2 0 0 0
0 02 2 2

0 0 0 0 0 0

, ,d d d
n

P G N x
n n n

l s ls
m s m m

l s l s l s

æ ö÷ç ÷= +ç ÷ç ÷ç + + +è ø
∣ ∣  (6) 

其中， x 为个体观察到的目的地的收入的样本均值。个体 dm 的后验分布为： 

 
2

0 0
1 02 2

0 0 0 0
d d

n
x

n n
ls

m m
l s l s

= +
+ +

 (7) 

dm 的后验方差为： 

 
2

0
1 2

0 0n
s l

l
l s

=
+

 (8) 

进一步地，假设 dm 和 de 互相独立，并且 ( )2~ 0,d Ne s ，此时： 

 

( ) ( ) ( )

( ) ( )

( )

0 0

2
1 1

2
1 1

| | |

| , | ,

| ,

d d d

d d d d

d

P y G P y P G d

              N y m N d

              N y

m m m

s m m l m

m l s

=

=

= +

ò
ò  (9) 

式（11）表明个体劳动力对 ( )dy t 的估计同其事前的信念和新增信息相关。如果个体劳

动力在事前对目的地的期望收益较高，而新信息中揭示的回报却低于其事前期望，那么该

个体会降低迁移的概率。反之，其迁移的概率提高。因此，仅从式（11）来看，新信息究

竟是促进还是抑制个体迁徙并无定论。例如在印度尼西亚，在当地提供更公允信息的电视

台出现后，更真实的信息通过矫正过往人们对迁移过度乐观的期望，反而降低了国内人口

的流动（Farré and Fasani，2013）。但是鉴于中国劳动力市场的城乡二元分割特性，农村部

门的工资远远小于城市部门的工资，例如，Imbert et al.（2022）表明移民在城市的月收入
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几乎是农村留守劳动力的两倍。因此，信息中揭示的回报低于其事前期望的可能性不大①。

新信息的出现应可预期能够显著地促进劳动力流动至工作机会地，加总到宏观层面表现为

劳动力的流向与规模被信息变化重新塑造的过程。据此，引出本文的第一个假说： 
假说 1：宽带的出现能够通过增大迁入地的信息集，即降低迁入地的信息摩擦，来促

进劳动力流入。 
上述讨论仅聚焦于信息对迁移决策的影响，并未详述信息如何从城市传导至农村。考

虑到 2000 年左右农村人口不太可能安装窄带或宽带互联网，且仅 4%的互联网使用者通过

网吧上网（CNNIC）。这些背景信息暗示农村人口通过互联网直接获取信息的可能性几乎

为零。换言之，尽管宽带互联网的出现极大地推动了工作机会信息的流通，但它并不是主

导信息传递的媒介。那么，工作信息如何从城市流动到农村呢？Porcher（2022）表明信息

会通过正式或非正式的网络传递，其中，非正式的信息传递网络遍布各类社会关系。例如，

工人会利用从同事那里获得的信息（Dustmann and Glitz，2015；Glitz and Vejlin，2021；
Caldwell and Harmon，2019；Hjort and Poulson，2019）、家庭成员（Kramarz and Skans，
2014）、邻居（Schmutte，2015）、同学（Zimmerman，2019）。这类建立在血缘、地理位置、

共享的教育和工作经历等人际强关系基础上的社群网络不仅能实现求职者之间的信息低成

本共享，还可以通过推荐求职者来缓解雇主和求职者间的信息不对称问题（左翔和李辉文，

2017）。以中国为例，有证据显示劳动力的就业决策受到移民社交网络的影响（郭云南和姚

洋，2013；陈斌开和陈思宇，2018），依靠熟人关系推荐或由熟人提供信息找工作的比例高

达 60%（左翔和李辉文，2017）。因此，本文推断社会关系网络中的信息分享可能是传递因

宽带互联网出现而涌现的新信息流向农村的重要渠道。 

据此，本文将 ( )d d dy t m e= +  修改为 (( ) , , )d i d od dy t f X X News S e= +（ ）  ，表明个体对迁入

地 d 的收益同其个人特质 iX  ，迁入地的特征 dX  以及所获知的信息有关。其中，个体获知

的信息集大小同目的地与原籍地的信息分享网络规模相关，用 odS  表示，即 odNews  =

odNews S（ ）。例如，如果目的地 d 的早期移民来此找第一份工作时通过熟人介绍获取工作机

会的比例较高，本文就认为迁入地 d 同原籍地 o 的信息分享网络联系较为紧密，尽管在人

口普查数据中并不显示每个移民具体的原籍地，但是可以知道迁入地 d 中从农村到城市的

初期移民通过关系获取工作机会的比例，这一加总指标可以理解为在各个原籍地上 o 上进

行加权。假设 0od

od

News s
s

¶
>

¶
（ ） ,即信息分享网络越大，个体所能获知的信息也越多。由于： 

   ( )
( )

( )*

0

( ) , ,
, ,

T
d i od odtod

tod i od od od

Eu y t f X X Newsc
News f X X News News

b
=

¶ ¶¶
=

¶ ¶ ¶å                                   (10) 

此时易知
2 *

0od

od

c
News s
¶

>
¶ ¶

 ，即我们应该发现当某地信息分享网络越发达时，该地移入的人口

在宽带互联网出现后增加的数量也越显著，这一表达式将信息流向与劳动力力流向之间的

关系联系起来。综上，本文引出第二个假说： 
假说 2：迁入地城市的信息分享网络会影响个体的迁移选择，一个城市的信息分享网

络越发达，个体越有可能知悉迁入地城市的信息变动，进而选择迁移。 

 
① Borjas and Bratsberg（1996）发现，基于关于目的地工作机会的错误信息会导致发生迁徙行为的移民回迁。因而即便我们忽略

了错误信息的存在，也仅仅会导致我们低估信息摩擦下降对移民流入的影响。 
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附录 VII  对双边宗族网络异质性的讨论 

究竟是来源地还是目的地的宗族网络在促进人口流入目的地城市呢？为了讨论这一问

题，我们测度了双边宗族网络的规模。具体来说，对于城市对AB，容易得到来源地A的

人均族谱密度（Zongzu_orign）和目的地 B 的人均族谱密度（Zongzu_des），随后将这两项

分别与 DID 项交互，便可以查看究竟是来源地 A 的宗族网络在促进目的地人口流入还是目

的地 B 的宗族网络在促进人口流入。值得一提的是，在加入目的地 B 的人均族谱密度与

DID 的交互项时，如果同时控制到达城市与年份的联合固定效应，会导致变异被固定效应

吸收的太多而使得该系数的标准差无法估计，因此，我们在包含目的地 B 的人均族谱密度

与 DID 的交互项时，转而控制到达城市与年份线性项的交互效应，特此说明。 
回归结果如下表所示，可以看到在“城市对”的实证设定中，三列的估计结果均指向

是来源地的宗族网络规模在目的地的人口移入中起到了正向调节作用，这一证据支持了应

该关注来源地 A 的宗族网络规模，而非目的地 B 的宗族网络规模的观点。 
 

表VII1 双边宗族网络的异质性作用 

 (1) (2) (3) 
  移民率 
Intensity×Post -0.0129*** -0.0011 -0.0141 
 (0.0029) (0.0162) (0.0167) 
Intensity×Post×Zongzu_orign 0.0046***  0.0047*** 
 (0.0010)  (0.0009) 
Intensity×Post×Zongzu_des  0.0004 0.0006 
  (0.0032) (0.0167) 
出发城市×年份 Y Y Y 
到达城市×年份 Y N N 
到达城市×年份(Linear) N Y Y 
城市对固定效应 Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y 
R2 0.5912 0.5956 0.5887 
N 70632 71226 70632 
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附录 VIII 移民网络的影响群体 

正文已表明，过去的移民轨迹会影响到当下的劳动力流动轨迹，那么移民的社会网络

在宽带出现后主要影响的是哪一部分群体呢？表VIII1的估计结果显示，社会网络的影响主

要发生在年轻的具有中低学历的群体中。 

 

表VIII1 信息流向与劳动力流向 
 (1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) 
 15-30 31-45 46-60 未上学 小学 初高中 大学 

Intensity×Post 0.0198*** 0.0100*** 0.0022** 0.0012*** 0.0034*** 0.0144*** 0.0047*** 
(0.0051) (0.0028) (0.0011) (0.0004) (0.0013) (0.0040) (0.0012) 

Intensity×Post×Connection 0.1019*** -0.0071 0.0007 -0.0041** 0.0032 0.0756*** -0.0008 
(0.0226) (0.0151) (0.0047) (0.0017) (0.0066) (0.0186) (0.0059) 

控制变量 Y Y Y Y Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y Y Y 
R2 0.822 0.847 0.691 0.591 0.782 0.820 0.808 
N 1387 1387 1387 1387 1387 1387 1387 
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附录 IX 排除替代性假说 

本文考虑了三个替代性假说： 

1. 是工作岗位的涌现还是工作信息的涌现 

Hjort and Poulson（2019）表明更快速的互联网有助于带来更多的工作机会，也即所谓

的工作创造。而城市工作机会的增加同样可能导致人口从农村涌向城市。为讨论这一替代

性假说，本文采用两类方式来控制互联网的就业创造效应。第一种是控制各地新增企业的

数量及其增速，如此处理的原因是因为新企业（尤其是中小企业）是工作创造的主要提供

者（Adelino et al.，2017）。基于此，我们依据历年中国工商企业注册数据库计算了城市层

面新进入企业的数量及其增速，作为控制变量加入基准回归中。如果前文观察到的移民促

进作用主要来自类似 Tian（2022）提到的工作机会涌现而引发的拉动力，那么在控制新企

业的数量及增速后， Intensity Post´ 的估计系数应大幅下滑甚至不显著。然而表 VIII1 第（1）
列的估计结果表明，这一推论并不成立。在第二种方式中，本文则控制了各城市的就业总

人数（EMP）及其未来一期的值（EMPt+1）作为控制变量，以缓解宽带互联网的就业创造

效应①。其中，增加 EMPt+1 是考虑到互联网的就业创造机制可能存在预期效应，提前吸引

劳动力从农村流向城市。估计结果见第（2）至（3）列，不论增加当期EMP或EMPt+1，两

列的估计系数均显著为正，且系数大小相比基准回归变动不大，表明互联网的工作创造效

应解释力较小。 

2. 是否为互联网的工资诱导效应 

Hjort and Poulson（2019）观察到更快速的互联网能够同时提高低技能劳动力与高技能

劳动力的工资。因此，宽带互联网的出现可能对劳动力的流动存在工资诱导效应，即城市

的平均工资因宽带互联网提高，进而导致人口从农村涌入城市的速度增加。为了缓解这一

担忧，本文从两方面进行讨论，一是将城市统计年鉴获取的职工平均工资作为城市层面平

均工资的代理变量（取对数），并将上述变量加入基准回归。二是从历年的《中国劳动统

计年鉴》中获取了省级层面的逐年各行业的平均工资情况（包括采掘业，制造业，电力煤

气供应业，批发和零售贸易餐饮业等行业），作为控制变量，以尽可能地控制工资诱导效

应对本文机制的干扰。估计结果见表Ⅸ1 的第（4）至（6）列。其中，第（4）列的估计结

果表明，在控制城市层面职工平均工资后， Intensity Post´ 的系数仍然显著；第（5）列表

明宽带互联网的出现对城市层面的职工平均工资无显著影响；最后，第（6）列的估计结果

显示在控制省级层面各行业的平均工资后， Intensity Post´ 的系数仍显著为正。上述三列的

实证结果一定程度上支持了工资增长的诱导效应对本文机制影响较小的观点。 

3. 考虑社会网络基期差异的时变影响。 

另一个值得探讨的替代性假说是各地社会网络的异质性趋势在引发劳动力迁移，而宽

带互联网的出现减少信息摩擦仅是对这一过程起到正向调节作用②。在该假说下，社会网络

的变动可能对劳动力的流动存在溢出效应（spillover effect）和集群效应（cluster effect）。

为了讨论该假说，我们采取了两种方法来控制这一效应。一是使用 1990 年各地移民占当地

总人口的比例作为衡量各地在基期的社会网络规模，随后用该变量同年份固定效应交互，

 
① 感谢审稿专家的宝贵建议。 
② 感谢审稿专家的宝贵建议。 
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以控制各地社会网络的随时间变化的异质性趋势。二是考虑到主要是来源地的宗族网络规

模在起到信息分享的作用，我们还采取加权法来恢复目的地（A）的移民在其各自来源地

（例如，B，C，D 等地）的加权宗族网络（使用明朝的人均族谱数来测度）。具体算法为：

首先测算 A 地在 2000 年这个时点上过去 5 年累计移民中来自 B，C，D 等地的人数，随后

将这一向量相对总移民人数的值作为权重同 B，C，D 等地的人均族谱数做向量乘法，加总

得到目的地A中移民的加权来源地宗族网络规模①，随后将该变量同年份固定效应的交互项

加入至基准回归中。第（7）（8）列显示，无论哪一种处理方法，在增加各地基期社会网

络差异随时间变动的异质性趋势后，回归结果均显著为正，且 DID 项的估计系数相比基准

回归变化较小，该结果一定程度上缓解了对上述替代性假说的担忧。 

表Ⅸ1 排除替代性假说 
 (1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) (8) 

 
控制 
新增 
企业 

控制 
EMP 

控制 
EMPt+1 

劳动力 
流动率 

平均 
工资 

劳动力 
流动率 

1990 年 
移民占比 

加权来源

地宗族 
比例 

Intensity×Post 0.0413*** 
(0.0063) 

0.0451*** 
(0.0039) 

0.0395*** 
(0.0042) 

0.0458*** 
(0.0040) 

-0.1658 
(0.2042) 

0.0374*** 
(0.0044) 

0.0428*** 
(0.0042) 

0.0453** 
(0.0125) 

职工平均工资 N N N Y N N N N 
各行平均工资 N N N N N Y N N 
控制变量 Y Y Y Y Y Y Y Y 
城市固定效应 Y Y Y Y Y Y Y Y 
年份固定效应 Y Y Y Y Y Y Y Y 
R2 0.832 0.821 0.808 0.818 0.942 0.843 0.866 0.823 
N 1387 1393 1166 1393 1393 1393 500 1393 
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