
我国城乡收入差距的度量及其对经济增长的效应 3

王少平　欧阳志刚

　　内容提要 :本文根据我国城乡收入差距的现状计算并度量城乡收入差距的泰尔指数 ,

基于计算的泰尔指数和我国实际人均 GDP的变动特征而设定面板协整模型 ,以此揭示我

国城乡收入差距与经济增长的长期关系 ,并基于面板误差校正模型考察短期动态调节效

应。本文的主要结果为 :我国的泰尔指数与经济增长之间存在异质性的面板协整关系 : 城

乡收入差距对经济增长的长期效应取决于城乡收入差距水平和经济发展阶段 ,异质性揭示

地区差异。本文的结论说明 ,改革初期的城乡收入差距促进了经济增长 ,而现阶段城乡收入

差距的扩大对经济增长产生阻滞作用。进一步 ,这种长期效应抑制了短期经济增长并对城

乡收入差距的扩大产生刺激效应。因此 ,为落实科学发展观 ,短期内应以提高农民收入和加

大农业投入为重点 ,有效缓解和抑制城乡收入差距的扩大 ;长期内应着力加大对农村劳动力

的人力资本投资 , 从根本上改变我国城乡收入差距对经济增长的抑制效应。
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①　按第一次全国经济普查后重新修订的 GDP数据计算 ,我国人均 GDP于 2001年首次突破 1000美元。这里列出的是按修订

前数据计算的结果。详情请参见国家统计局网站。

一、引　言

我国经济经过近 20 多年的快速发展已经进入了一个新的阶段 ,2003 年的人均 GDP已达到

1000美元 ,①但与快速发展相伴随的突出问题就是收入差距特别是城乡收入差距的持续扩大。国

际发展经验表明 ,当人均 GDP位于 1000美元左右时 ,收入差距的扩大很可能影响经济的长期增长。

由此所提出的问题是 ,如何度量我国现行的城乡收入差距 ?进一步 ,城乡收入差距对经济的长期增

长是否已经产生阻滞效应 ? 按照科学发展观的要求 ,我国应采取什么政策调节收入差距以促进经

济的长期增长 ? 考察这些问题即本文的研究动机。为此我们定义并计算度量我国城乡收入差距的

泰尔指数 ,基于此实证研究我国的城乡收入差距与经济增长的关系 , 本文基于我国的经济背景 ,通

过对现存文献中有关研究收入差距与经济增长的面板协整模型及其估计和检验方法的改进与扩

展 ,揭示我国不同经济发展阶段和不同地区的城乡收入差距对经济增长的长期影响及其短期动态

调整效应。

国内外学者对收入差距与经济增长的关系进行了深入研究。Barro (1991 ,1997 ,2000) 认为 ,由

于物质资本和人力资本积累的报酬递减效应导致的条件收敛 ,当潜在产出一定时 ,经济增长率与实

际产出负相关 ;而当实际产出一定时 ,经济增长率与潜在产出正相关。收入差距通过影响生产要素

而影响潜在产出 ,进而影响经济增长率和人均产出水平。进一步 ,Galor和Moav(2004)认为 ,在经济

发展的转型时期 ,作为经济增长主要发动机的人力资本积累替代了物质资本积累 ,从而改变了收入

差距对经济增长的影响。具体而言 ,在经济发展的早期阶段或经济处于较低水平时 ,物质资本积累
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是经济增长的主要源泉 ,收入差距的扩大有利于物质资本的积累 ,因此适当的收入差距有利于经济

增长 ;当人均 GDP位于较高水平时 ,人力资本对于推动经济增长逐渐起着主导作用 ,但收入差距的

扩大制约了低收入者增加人力资本投资 ,因此收入差距不利于经济增长。众所周知 ,改革开放以

来 ,我国经济历经改革初期的粗放型增长 ,随着经济结构升级和技术进步 ,近几年我国的经济增长

更多地依赖于科技进步和自主创新。在农村 ,农民收入的提高也在很大程度上依赖于农村实用技

术的推广和因地制宜地自主创新 ,而自主创新的核心在于人力资本的提高。从这个角度说 , Galor

和Moav(2004)的理论研究很可能对于我国具有适用性。类似地 , Persson和 Tabellini (1994)认为 ,

经济人积累物质和人力资本的动机受到税收政策的影响 ,如果通过向富人征税来缩小收入差距 ,就

会降低人们的生产积极性 ,最终使收入差距对经济增长产生负面影响。Aghion et al (1999)认为 ,在

信贷市场不完善时 ,投资机会的利用依赖于个人的资产和收入水平 ,穷人更倾向于对相对回报率更

高的人力资本进行投资。因此 ,收入差距的下降 ,有助于促进经济增长。以上的理论文献表明 ,收

入差距对经济增长产生影响并依赖于实际产出水平 ,收入差距通过影响物质资本或人力资本等投

入要素而对经济增长产生正或负效应。

实证研究与上述理论结果基本一致。Perotti (1996)使用跨国横截面数据模型的研究表明 ,收入

差距对经济增长具有负效应。Barro (2000)使用美国和 OECD国家的跨国横截面数据模型 ,为揭示

收入差距对经济增长的效应因经济发展阶段的不同而不同 ,他以人均产出增长率作为因变量 ,以收

入差距等作为主要的解释变量 ,结果表明 ,发达国家收入差距与经济增长之间是正向关系 ;而对于

发展中国家 ,两者之间是负向关系。特别地 ,尽管他的模型是以增长率作为因变量 ,但以收入差距

和收入差距与人均产出的交互作用项作为主要的解释变量 ,因此这一模型所揭示的是收入差距与

增长的关系 ,即收入差距对增长的效应随经济增长和收入差距的变化而变化 ,因此这一模型对研究

我国的收入差距与增长的关系具有重要的借鉴意义。随着面板数据模型的发展 ,近期主要使用面

板数据模型研究收入差距与经济增长的关系。Forbes (2000)使用跨国面板数据的研究结论为 ,收

入差距对经济增长的短期和中期 (5年内)效应为正。Panizza (2002)利用 1940—1980年美国 48个

州的面板数据 ,其结论为收入差距对经济增长产生负效应。随着面板单位根和协整模型的提出和

发展 ,近期基于面板协整模型实证研究收入差距对增长的效应 ,构成了这一方向的前沿。Frank

(2005)将Barro (2000)所使用的横截面数据扩展为面板数据 ,为避免模型的非平衡性 ,将Barro (2000)

模型中的被解释变量 (经济增长率)定义为人均实际 GDP(度量人均增长) ,但主要的解释变量 (收入

差距和收入差距与人均 GDP的交互作用项)与 Barro (2000)的模型相同。Frank (2005)以美国 48个

州为横截面单元 ,以对应的 1945—2001年的时序数据组成面板数据 ,建立面板协整模型 :

yit = αi +β1 i giniit +β2 i ( yit ×giniit ) +εit (1)

其中 , yit为第 i个州取对数后的人均 GDP , giniit为第 i个州的基尼系数。Frank (2005)对模型 (1)的面

板单位根和协整检验与估计 ,发现美国各州的收入差距对经济增长产生负效应。Frank (2005)的研

究不仅体现了计量方法论的进步 ,而且揭示了美国的收入差距对经济增长效应的地区特征。但进

一步考察模型 (1)不难发现 ,这一模型隐含的假定为 ,收入差距对经济增长的效应仅依赖于经济发

展水平而与收入差距自身的水平无关。这一假定与我国的经济现实很可能不一致。此外 ,模型 (1)

将经济增长与收入差距的交互作用项作为解释变量 ,导致解释变量具有内生性 ,不校正这种内生性

必然使估计结果有偏。

我国学者汪同三、蔡跃洲 (2006)运用标准协整理论和 Granger因果检验分析了我国居民收入差

距对投资和经济增长的关系 ,发现城镇居民收入差距扩大导致投资结构中重工业比重增大 ,经济增

长速度提高 ,农村内部收入差距对投资结构影响不显著。陆铭等 (2005)基于联立方程和分布滞后

模型对我国 1987—2001年省际面板数据的研究发现 ,收入差距对经济增长的影响为负。
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本文将根据我国收入差距与经济增长的背景对现有文献进行扩展和改进 :建立体现不同收入

差距水平对经济增长具有不同效应的面板协整模型 ,使用完全修正的最小二乘法 ( FMOLS)估计模

型以消除内生性 ,并基于 FMOLS的残差实现面板协整检验 ,进而估计由面板协整所派生的面板误

差校正模型 (PVECM) ,由此揭示收入差距与经济增长的短期动态调节。

二、我国城乡收入差距与经济增长的面板协整模型设定

(一) 我国城乡收入差距的度量———泰尔指数及其相应的省际城乡收入差距

在现有文献中 ,国内学者常用城镇人均可支配收入与农村人均纯收入之比度量城乡收入差距。

这一度量方法没有反映城乡人口所占的比重 ,因而不能准确度量我国的城乡收入差距。基尼系数

是将总人口划分为不同的收入阶层 ,因而所度量的是总的收入差距而不是对城乡收入差距的准确

度量 ,且城乡收入差距也不能从总收入差距中分离出来 ;而泰尔指数按其定义能直接度量城乡收入

差距。此外 ,基尼系数对中间阶层收入的变动比较敏感 ,泰尔指数对两端 (高收入和低收入阶层)收

入的变动比较敏感 ,而我国城乡收入差距主要体现两端的变化 ,因此 ,本文选择泰尔指数度量我国

城乡收入差距。以 tli , t表示第 i 个横截单元 t时期的泰尔指数 ,其定义和计算公式为 :

tli , t = ∑
2

j = 1

pij , t

pi , t
ln

pij , t

pi , t

zij , t

zi , t

(2)

　表 1 部分地区典型年份的泰尔指数

1979 1984 1994 1998 2004

北京 01029 010002 01053 01051 01059

山西 01040 01011 01066 01044 01078

内蒙古 01066 01017 0111 01076 01158

吉林 01036 01004 01061 01040 01109

上海 01024 010004 01026 01020 01038

江苏 01041 01008 01058 01038 01077

安徽 01031 01021 01136 01093 01138

河南 01076 01012 01105 01073 01146

广东 01035 01032 3 01140 01104 01142

广西 01078 01050 01173 01105 01116

甘肃 01174 01083 01186 01120 01228

宁夏 01092 01056 01186 01091 01157

全国平均 01071 01025 01122 01088 01134

　　注 :限于篇幅 ,本文分地域选择报告有代表性地区部分年份的数

据 ,其余地区和年份的数据备索。3为 1983年数据。

其中 , j = 1 ,2分别表示城镇和农村地区 , zij表示 i 地区城镇或农村人口数量 , zi 表示 i 地区的总人

口 , pij表示 i地区城镇 ( j = 1)或农村 ( j = 2)的总收入 (用相应的人口和人均收入之积表示) , pi 表示

i地区的总收入。本文样本期间选择为 1979—2004年 (下同) 。在我国大陆 31个省、市、自治区中 ,

重庆市的数据合并到四川省 ,西藏自治区由于有较多年份缺少相应的数据而没有考虑 ,因此我们的样

本中横截面单元共有 29个。除人口外 ,本文的原始数据来自 CCER金融经济研究数据库和《中国统计

年鉴》。另外 ,历年《中国统计年鉴》没有分地区的城镇人口和农村人口数据 ,而《中国人口统计年鉴》

只有部分年份提供分地区的农村人口和城镇人口数据 ,为此 ,我们用农业人口代替农村人口 ,非农业

人口代替城镇人口。1979—1998年的人口数据来自《新中国五十年统计资料汇编》,1999—2004年的人

口数据来自相应年度的《中国人口统计年鉴》。

泰尔指数计算结果见表 1。

泰尔指数计算结果表明 ,1979—2004年各

地区城乡收入差距的变化先后呈现两阶段“V”

型波动。第一波“V”型为 1979—1994年 , 第二

波“V”型为 1995—2004年。从全国的平均值来

看 ,泰尔指数由 1979年的 01071缩小到 1984年

的 01029 ,此后又逐渐扩大 ,1994年达到 01122。

而 1995—2004 年 ,城乡收入差距进入第二波

“V”型期。由于国家多次提高农产品价格 ,从

1995年开始 ,泰尔指数逐步缩小到 1997 年的

01090。1998年以后 ,随着收入分配市场化改革

的进一步深入 ,城乡收入差距逐年扩大 ,泰尔指

数由 1998 年的 01088 逐步增加到 2004 年的

01134。特别地 ,两个波动阶段对应的收入差距

水平不一样 ,1979—1994年全国泰尔指数平均

为 01062 ,1995—2004年为 01118 ,扩大近一倍。
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进一步 ,在城乡收入差距不同波动阶段所对应的经济发展水平也不同。1979—1994年 ,我国经济增长

的基本特征是高速增长伴随较大的波动 (人均 GDP增长率的均值为 815 % ,方差为 1312)。但是 ,1995

年以后我国的经济运行与第一波V形期显著不同 :这一时期的经济增长呈现高速和相对平稳的增长

态势 ,人均 GDP增长率的均值为 813 % ,方差为 112。从以上收入差距和增长两个阶段的分析可以看

出 , 我国的城乡收入差距和经济增长呈现出明显的结构性特征 ,忽视这种结构特征 ,很可能产生错误

的结论。因此 ,从总体看 ,泰尔指数基本准确地度量了我国城乡收入差距并刻画了我国不同阶段的城

乡收入差距的特征 : 阶段性波动、省际差异 ,特别是近几年呈现出持续扩大的趋势 ;从现象和数据看 ,

泰尔指数在不同波动阶段所对应的经济发展水平不尽相同。这一现象是否隐含着不同阶段的收入差

距 (不同的水平)对经济增长的影响也不尽相同 (具有阶段性) ? 从表 1可以看出 ,不同省的泰尔指数

具有明显差异 ,因而不同阶段不同省份的泰尔指数对经济增长的影响是否也具有明显的差异 ? 基于

面板协整模型研究上述问题即本文的内容。为此 ,本文以我国各省份为横截面单位 (个体) , 将相应

变量的时间序列数据进行组合而形成面板数据 ,基于此建立面板协整模型 ,以揭示我国城乡收入差距

对经济增长的影响。

(二)面板变量的定义和面板协整模型的设定

由前述 ,Galor和Moav(2004)的理论分析认为 ,在经济发展处于较低水平时 ,收入差距的适当扩

大有助于经济增长 ;当人均 GDP位于较高水平时 ,经济增长更多地依赖于人力资本 ,较大的收入差

距制约了低收入者对人力资本的投资 ,从而阻滞经济增长。以上的理论文献启示我们 ,基于计量模

型研究我国的收入差距对经济增长的效应 ,应立足于我国的背景 ,使结论不仅能揭示我国收入差距

与增长的特征 ,也应与上述理论分析基本吻合。

为此 , 本文以 yit表示第 i 个横截面单元 t时期人均实际 GDP(1978年不变价格) 的自然对数 ,

以此度量经济增长。以 ltlit表示取自然对数后的泰尔指数 ,其对应的斜率系数反映城乡收入差距

的相对变化而导致人均实际经济增长的变化。进一步 ,由 Barro (2000) 、Galor和Moav(2004)的分析

可知 ,收入差距对经济增长的效应依赖于经济发展水平 (阶段)和收入差距自身的水平 ,类似于

Barro (2000)和 Frank (2005)的模型 ,我们定义 yit ×ltl it作为解释变量之一 ,以此揭示在经济发展和收

入差距的不同水平 ,我国城乡收入差距对经济增长可能具有不同效应 ;基于我国城乡收入差距和经

济增长的阶段性结构特征 ,本文定义虚拟变量 Dt (若 t < = 1995 , Dt = 0 ;否则 , Dt = 1) ,以及 ltl it Dt

和 ( yit ×ltl it ) Dt ,以此刻画城乡收入差距对经济增长效应的阶段性特征及不同的收入差距水平对增

长可能产生不同的效应。这样 ,我国城乡收入差距与经济增长的面板协整模型设定为 :

yit = αi +β1 i ltlit +β2 i ltlit Dt +β3 i ( yit ×ltlit ) +β4 i ( yit ×ltlit ) Dt +εit (3)

　　如果模型 (3)的变量均服从面板单位根过程 ,且残差εt～ I (0) ,则模型 (3)为面板协整模型。进

一步 ,根据 Granger表述定理 ,面板协整模型 (3)所对应的面板误差校正模型 (PVECM)为 :

Δyit = <1 i ecmi , t - 1 +δ1 iΔltlit +δ2 iΔ( ltlit ×Dt ) +δ3 iΔ( yit ×ltlit ) +δ4 iΔ( yit ×ltlit ×Dt ) +ζ1 it

(4)

Δltlit = <2 i ecmi , t - 1 +τ1 iΔyit +τ2 iΔ( ltlit ×Dt ) +τ3 iΔ( yit ×ltlit ) +τ4 iΔ( yit ×ltlit ×Dt ) +ζ2 it

(5)

模型 (4) 和 (5) 中的 ecmi , t - 1 为模型 (3) 的面板协整残差 , <i 为误差调节系数 ,它反映经济增长

与收入差距的长期稳定 (面板协整) 对经济增长或城乡收入差距的短期变化所产生的调节效应。进

一步 ,若 <1 i为负 ,则长期稳定对经济增长的短期变化具有抑制作用 ,进而印证了收入差距的扩大有

碍于经济的增长。从计量的角度看 , <1 i 为负也进一步支持模型 (3) 为面板协整关系。另一方面 ,若

<2 i 为正 ,则面板协整的存在对短期收入差距的变化具有促进作用 ,这可以解释我国近几年的城乡
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收入差距的扩大趋势。

不难看出 ,模型 (3)正是基于现有理论文献 ,针对我国的经济背景而设定的。与 Barro (2000)的

模型和数据相比较 ,本文所使用的是非平稳的面板数据 (有待检验) ;与 Panizza (2002)的面板固定

(或随机)效应模型相比较 ,本文的模型为面板协整模型 ;与 Frank (2005)的模型相比较 ,模型 (3)反

映了我国的结构特征。从这个意义上说 ,本文的模型是对现有文献的扩展。

三、面板协整模型的估计与检验

如前述 ,如果模型 (3)中的变量均为面板单位根 ,且εit～ I (0) ,则模型 (3)即我国城乡收入差距

与经济增长的面板协整模型。因此 ,本文首先应检验面板数据是否由面板单位根过程生成 ,然后估

计模型 (3) ,最后基于估计的残差检验面板协整。

(一)面板变量的面板单位根检验

面板单位根检验特殊的困难是既要考虑横截面的异质性 ,又要形成一个具有较高“势”(power)

的检验统计量。为使结论具有稳健性 ,本文应用 Hadri (2000) 的异质面板单位根检验 ,即设以下数

据生成过程 :

yit = ri0 + bit t + ∑
t

j = 1
uit +υit (6)

　表 2 面板数据的单位根检验

变量 Hadri ( V) LLC( t
3 ) 结论

y 6183 (0100) 1169 (0195) I (1)

Δy 0126 (0140) - 16129 (0100) I (0)

y×ltl 7135 (0100) - 0134 (0137) I (1)

Δ( y×ltl) - 0139(0165) - 16151 (0100) I (0)

ltl 5173 (0100) - 0199 (0116) I (1)

Δltl - 0105 (0152) - 15159 (0100) I (0)

　　　注 :LLC检验 H0 :数据为 I (1) , H1 :数据为 I (0)。在这一点上 ,

Hadri和LLC检验不同。括号内数据是对应统计检验的收尾概率 ,

即 p值 ,该值是依照渐近正态分布计算得到。另外 ,带虚拟变量项

其实就是对不带虚拟变量项进行数据截取 ,因此 ,带虚拟变量项和

对应不带虚拟变量项的平稳性相同 ,无需检验。

定义λ=σ2
uΠσ

2
υ ,原假设 H0∶λ= 0 (即 yit～ I (0) ) ,备择假设 H1∶λ> 0 (即 yit～ I (1) ) 。基于 (6)式估

计的残差 ,构造统计量 :

LM =
1
N ∑

N

i = 1

1
T

2 ∑
T

t = 1
S

2
it

σ2
υ

p

∫
1

0
V2 ( r) dr (7)

其中 S it = ∑
t

j = 1

υ̂ij ,σ̂2
υ =

1
N T∑

N

i = 1
∑

T

t = 1

υ̂2
it ,V2 ( r) = W ( r) + (2 r - 3 r

2 ) W (1) + 6 ( r - 1)∫
1

0
W ( s) ds , W (·)

为布朗运动。Hadri (2000) 根据随机变量特征函数计算了∫V
2
2 dr的均值 (μ) 和方差 (ζ) 。据此 ,可以将

LM统计量转化为服从标准正态分布。

V =
N (LM - μ)
ζ ] N (0 ,1) (8)

　　应用 (8)式对我国 29个地区的 y、ltl、( ltl

×y)变量进行面板单位根检验。为保证结论

的准确性 ,本文同时应用Levin、Lin、Chu (2002)

的面板单位根检验对上述变量进行检验 ,结果

一并列入表 2。

由表 2 可知 ,所有变量均为 I (1) ,其一

阶差分均为 I (0) ,进一步支持这一结论。

(二)面板协整向量的估计与检验

由于我国不同地区城乡收入差距和经济

发展水平存在显著差异 ,从而城乡收入差距

对经济增长的影响具有地区差异 ,因此 ,模型

(3)为横截面异质模型。另外 ,模型 (3)中的

交互作用项含有被解释变量而具有内生性。

因而估计模型 (3)时必须校正这种内生性 ,否
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则估计结果必定是非一致的 ,进而基于残差的面板协整检验很可能得到错误的结论 ,最终估计结果

所表达的经济含义也必定是扭曲的甚至是错误的。完全修正的最小二乘法 ( FMOLS)正是校正这种

内生性的估计方法 ,并产生具有一致性的参数估计。进一步 ,若残差平稳即残差为 I (0) ,则模型

(3)即面板协整模型 ,估计的模型 (3)即变量 yit、ltlit、ltl it Dt、yit ×ltlit、( yit ×ltl it ) Dt 之间的长期稳定

(长期均衡)关系。

我们以下简述模型 (3)的 FMOLS估计。为表述方便 ,将模型 (3)的解释变量记为向量 qit ≡

( ltlit , ltlit Di , yit ×ltlit , yit ×ltlit Di )′,并记 Wit = ( yit , q′it )′,则 Wit ～ I (1) 即 Wit = Wit - 1 +ξit。ξ′it =

(ξy
it ,ξq′

it ) 为随机误差项。Ωi 表示ξit 的长期方差矩阵 ,Ω0
i 和Γi 分别表示ξit 的同期和异期协方差。Ωi

定义并分解为 :Ωi = lim
T→∞

[ T
- 1 (∑

T

t = 1
ξit ) (∑

T

t = 1
ξ′it ) ] = Ω0

i +Γi +Γ′i =
Ω2

11 i Ω12 i

Ω21 i Ω22 i

,Γi = lim
T→∞

1
T ∑

T- 1

k = 1 ∑
T

t = k +1
E (ξitξ′it ) =

Γ11 i Γ12 i

Γ21 i Γ22 i

,Ω0
i = lim

T→∞

1
T ∑

T

t = 1
E (ξitξ′it ) =

σ2
1 i ∑12 i

∑21 i ∑22 i

,∏i
=

Ω0
i +Γi =
∏11 i ∏12 i

∏21 i ∏22 i

。为计算Ω̂0
i 和Γ̂i ,首先需要得到ξ̂it。对于 qit ,其残差估计ξ̂q

it = Δqit -

Δqit。而对于 yit 残差的估计 ,Pedroni (1999) 建议用Δyit 对Δqit 做回归 ,其残差即为ξ̂y
it。然后 ,根据

Newey—West方法估计同期协方差Ω0
i和异期协方差Γi的一致估计Ω̂

0
i和Γ̂i ,其中非参数估计的滞后

窗宽选择为5。进一步 ,定义 : L̂ 11 i = (Ω̂11 i - Ω̂′21 iΩ̂
- 1
22 iΩ̂21 i )

1Π2 ,L̂ 21 i = (Ω̂22 i )
- 1Π2Ω̂21 i ,L̂ 22 i = Ω̂1Π2

22 i。FMOLS

面板协整向量的第 i个估计量为 :

β̂iFM = ( X′i Xi )
- 1 ( X′i y

+
i - πT̂δ+ ) (9)

　　其中 ,序列相关校正为δ̂+
i = ∏

^

21 i
- ∏

^

22 i
Ω̂- 1

22 iΩ̂21 i ,内生性校正为 y
+
it = yit - (Ω̂12 iΩ̂

- 1
22 iξ̂

q
it )′; Xi

= ( lT , q′i ) , lT 为元素全为 1的 T ×1向量 ,π = (0 ,1 ,1 ,1 ,1)′,β̂iFM = (αi ,β̂1 i ,β̂2 i ,β̂3 i ,β̂4 i )′, i = 1

～ N ( = 29) 。进一步 ,由 FMOLS估计产生的残差为ε̂it = y
+
it - Xitβ̂iFM ,面板协整检验即检验ε̂it ～

I (0) 。Pedroni (2004)提出了五种检验协整的统计量 ,并证明这些统计量的极限分布均为正态分布 ,

且不含未知参数。本文选择其中的 Zv 和 Zg 统计量 , ①其计算方法和检验如下 :

首先定义 �εit = (Δ̂εit ,ε̂it - 1 )′,A i = ∑
T

t = 1
�εit�ε′it ,记 A22 i ,A21 i 分别为 A i 的第 2行 ,第 2列和第 2

行 ,第 1列元素。Pedroni (2004)的面板协整检验统计量为 :

Zv = T
2

N
3Π2

L̂
2
11 (∑

N

i = 1
A22 i )

- 1 ] N ( N uv ,σ2
v ) (10)

Zg = TN
- 1Π2

∑
N

i = 1
A

- 1
22 i ( A21 i - T̂λi ) ] N ( N ug ,σ2

g ) (11)

其中 u和σ2分别为对应统计量的均值和方差 ,且λ̂i =
1
T ∑

k
i

s = 1
(1 -

s
ki + 1

) ∑
T

t = s +1
μ̂itμ̂i , t - s ,μ̂it =ε̂it
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① Pedroni (2004)的另外三种统计量为 :

Zρ = T N (∑
N

i = 1
A22 i)

- 1∑
N

i = 1
( A21 i - T̂λi) ] N ( Nuρ ,σ2

ρ)

Zt = (�σ2 ∑
N

i = 1
A22 i)

- 1Π2∑
N

i = 1
( A21 i - T̂λi) ] N ( Nut ,σ2

t)

Zh = N - 1Π2 ∑
N

i
(σ̂iA22 i)

- 1Π2 ( A21 i - T̂λi) ] N ( Nuh ,σ2
h) ;

其中 , ŝ i = T - 1∑
N

i = 2
μ̂2

it ,σ̂2
i = ŝ2

i + 2λ̂i ,�σ2 = N - 1∑
N

i = 1
σ̂2

i。在这些统计量中 ,以 Zv和 Zg最具有实用价值 (Pedroni ,2004)。



- φ̂iε̂i , t - 1 ,L̂
2
11 = N

- 1

∑
N

i = 1
L̂

2
11 i , ki 为滞后窗宽 ,本文选择 ki = 5。

Zv 和 Zg 的构造虽然类似于标准时间序列的长期方差统计量和 t2统计量 ,但计算方法显著不

同。Zv 的原假设 H0 ∶φi = 1 (即残差为 I (1) ,等价地 , 不存在面板协整) ,备择假设 H1 ∶φi = φ <

1 (即残差为 I (0) ,等价地 ,估计的模型 (3) 为面板协整关系) 。Zg则不要求残差的一阶自回归系数相

同 ,即 H0 ∶φi = 1 , H1 ∶φi < 1 ,因此 Zg 正是针对异质横截面的面板协整检验。

(三)面板协整检验与协整向量的 FMOLS估计结果

11面板协整检验
从 (10)式和 (11)式可以看出 ,应用 Zv 和 Zg 进行面板协整检验必须计算它们各自的均质和方

差。但由于以上均值和方差收敛于随机泛函 ,因此 ,我们必须通过大量的Monte Carlo仿真试验来计

算它们的精确值以实现面板协整检验。为此 ,本文基于模型 (3)设计并实现了以下仿真实验。(1)

为体现横截面异质特征 ,在均匀分布[0 ,2 ]上随机生成横截面异质截距αi ,由[0 ,2 ]的均匀分布随机

生成横截面异质四元解释变量 xi 的系数β1 i、β2 i、β3 i、β4 i。(2)由均值为 0、方差为 1、协方差为 0的

四维正态分布随机生成误差项εit ,基于此生成单位根过程 xit = xit - 1 +εit。(3)进一步 ,生成随机误

差项 uit =θiεit + uit - 1 +ωit ,其中θi 是从均匀分布[0 ,015 ]中随机抽取的 4×1的行向量 ,ωit～N (0 ,

1) 。(4)基于模型 yit =αi +β1 i x1 it +β2 i x2 it +β3 i x3 it +β4 i x4 it + uit生成 yit ,于是产生了原假设下解释变

量具有内生性的 5变量面板数据{ yit , x′it }。(5)对数据进行 FMOLS估计 ,基于估计的残差计算 (8)

式和 (9)式的均值和方差。重复以上过程 10000次的Monte Carlo仿真试验得到 Zv 和 Zg 的样本均

值和标准差 ,结果见表 3。

表 3 面板协整统计量 FMOLS的估计结果

统计量 估计值 均值 ( u) 标准差 (σ) 标准化后的估计值 5 %临界值 结论

Zv 88168 - 45102 57173 5174 (0100) 0157 拒绝

Zg - 24155 - 1134 7191 - 2119 (0101) - 14105 拒绝

　　注 :括号内数据为拒绝域的收尾概率。在备择假设下 , Zv 统计值向正无穷发散 ,而 Zg 的值向负无穷发散 ,因此 Zv 拒绝域是

标准正态分布的右尾 , Zg的拒绝域是标准正态分布的左尾。

对于 Zv = 88168 ,其均值和标准差的仿真结果分别为 - 45102和 57173。标准化后的 Zv 的统计

值为 5174 ,因此 ,可在 1 %的显著性水平下 ,拒绝不存在面板协整的原假设 ,而认为存在协整。标准

化后 Zg 的统计值为 - 2119 ,同样可在 1 %的显著性水平下拒绝不存在协整关系的原假设。基于此

产生的结论为ε̂it～ I (0) ,即 FMOLS估计的模型 (3)为面板协整关系。这是本文最主要的结论。

进一步 ,由于 Zv 和 Zg 渐近收敛于正态分布 ,所以在小样本 (本文 T = 26)下 ,它们仍可能具有

水平扭曲 (size distortion) ,因此 ,我们有必要将上述基于统计量的值的检验扩展到基于统计分布的

临界值的检验 ,以进一步验证前述结论。为此 ,我们需要通过仿真求出 Zv 和 Zg 的分布在解释变量

个数为 4、N = 29和 T = 26处的临界值。具体做法是 :重复上述步骤 (1) —(5) 10000次 ,对每次仿真

数据计算 Zv 和 Zg 的值并从小到大进行排序 ,由此计算的 Zv 和 Zg 5 %临界值分别为 : 0157、-

14105。于是 ,由 Zv > 0157和 Zg < - 14105可知 ,在 5 %的显著性水平下 ,我们显著拒绝原假设而认

为存在面板协整。

综上所述 ,本文从两条路径进行面板协整检验 , 由此产生相同的面板协整结论 , 因此 , 本文的

主要结论具有稳健性。这一结论还说明 ,ε̂it～ I (0)意味着模型 (3)中的解释变量的变化有效地解释

了被解释变量的变化 ,模型 (3)是节约 (parsimony)和适宜 (adequacy)的模型。
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21面板协整向量的 FMOLS估计结果

以上检验结果表明 ,由 FMOLS产生的估计结果即异质性协整向量 ,具体结果列入表 4。①

　表 4 面板协整向量的 FMOLS的估计结果

β̂1 i β̂2 i β̂3 i β̂4 i

北京 1174 (4168) 　0183 (1138) - 0123 ( - 4178) - 0112 ( - 1153)

山西 2164 (20194) - 0136 ( - 1188) - 0140 ( - 22100) 0105 (1175)

内蒙古 1187 (1172) 0195 (0166) - 0130 ( - 1173) - 0115 ( - 0167)

吉林 2121 (10164) 0177 (2126) - 0134 ( - 10184) - 0110 ( - 2115)

上海 2130 (4196) 0150 (0191) - 0128 ( - 5105) - 0105 ( - 0180)

江苏 1191 (14148) 0199 (2179) - 0127 ( - 13114) - 0113 ( - 2175)

安徽 2105 (19148) 1199 (6116) - 0132 ( - 20144) - 0128 ( - 6107)

河南 2143 (17159) - 0131 ( - 1146) - 0135 ( - 16150) 0104 (1144)

广东 2142 (11192) - 0148 ( - 0193) - 0131 ( - 9125) 0105 (0171)

广西 1191 (4182) - 1162 ( - 1186) - 0128 ( - 3184) 0122 (1162)

甘肃 1170 (4127) 0193 (1178) - 0125 ( - 3128) - 0115 ( - 1191)

宁夏 2115 (25145) 2130 (13175) - 0132 ( - 20188) - 0134 ( - 13193)

　　注 :括号内数据为对应的 t2统计值。所有地区α̂i 都显著为正 ,为节省篇幅 ,本文没有报告。

如表 4 所示 ,各地

区β̂1 i都显著为正 ,β̂3 i

都为负 ,特别是不同地

区β̂1 i和β̂3 i具有较大差

异 ,这一结果表明我国

各省的城乡收入差距与

经济增长之间存在长期

稳定关系 ,并且各地区

城乡收入差距对经济增

长的长期效应不尽相

同。进一步 , 所有的

β̂1 iΠ|β̂3 i | 的值较大。这

一结果隐含的意义为 :

城乡收入差距对经济增

长的效应取决于经济发

展水平和收入差距自身

的水平 ,在经济发展水

平较低 ( yit较小)和收入差距相对较小时 ,适当的城乡收入差距对经济增长有积极的影响 ;当经济发

展水平较高时 ( yit较大) ,城乡收入差距的扩大对经济增长的效应是负面的。进一步 ,本文定义的虚

拟变量揭示了收入差距对经济增长效应的阶段性特征。β̂2 i反映了城乡收入差距的不同水平 (1995

年以后 ,城乡收入差距均值扩大)对经济增长产生的不同效应 ;β̂4 i揭示了不同经济发展阶段 (1995

年前后 ,我国经济由卖方市场逐步过渡到买方市场) ,城乡收入差距对经济增长的不同效应。估计

结果显示 ,山西、吉林、江苏、安徽、广西、甘肃、宁夏等的β̂2 和β̂4 显著不为零 ,这表明这些地区的城

乡收入差距对经济增长的效应具有显著的阶段性特征。例如 ,江苏的β̂2 和β̂4 的 t2统计值分别为

2179、- 2175 ,在 5 %的显著性水平下拒绝城乡收入差距对经济增长的效应没有阶段性特征的原假

设 (即β2 = 0和β4 = 0) 。进一步 ,β̂1 i +β̂2 i 、̂β3 i +β̂4 i反映的是在经济发展水平较高阶段 ,城乡收入差

距对经济增长的影响。表 4显示 ,所有地区β̂1 i +β̂2 i > 0、̂β3 i +β̂4 i < 0 ,这一结果再次表明 ,当经济处

于较高水平时 ,我国城乡收入差距的扩大对经济增长产生负效应。

以上对面板协整的分析具体说明了我国改革初期的城乡收入差距对经济增长产生促进效应 ,

而现阶段城乡收入差距的扩大对经济的长期增长产生阻滞作用 ,这是本文的主要结论。这一结论

不仅与 Galor和Moav(2004)的理论分析相一致 , 也比较准确地刻画了我国城乡收入差距与经济增

长的关系 :改革初期 ,物质资本积累是我国经济发展的主要推动力 ,适当的城乡收入差距 ,有助于当

时物质资本积累 ,从而促进经济增长。随着我国经济的转型和结构升级 ,我国物质资本和物质资本

的积累相对充裕 ,经济增长更多依赖于科技进步 ,而科技进步主要源于人力资本的提高 ,但我国人

力资本的水平与经济增长的水平相比较还较低 , 城乡收入差距的扩大制约了农村居民对人力资本
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① 本文估计的 29个省、市、自治区的协整向量所揭示的经济意义基本一致 ,为节省篇幅 ,我们分区域选择报告中有代表性的

12个地区的结果 ,其余地区的结果备索 ,下同。



的投资 ,从而阻滞经济增长。因此 ,本文的结论比较准确地揭示了我国城乡收入差距对经济增长的

效应。

基于这一结论 , 从长期看 , 我国应着力加大对农村劳动力的人力资本投资 , 以此降低我国的

城乡收入差距 ,促进经济长期稳定增长 ,这是本文的长期政策建议。另一方面 ,近两年我国加大了

对农村人口的人力资本投资 ,如实现减免农村中小学学生的学费 ,加大对农村的教育投入 ,免费培

训农村劳动力的工作技能以及免除农业税等政策。因此本文的结论不仅为上述政策提供了计量证

据 ,同时也表明我国目前所实现的上述政策体现了科学发展观的要求 ,体现了科学性和适时性。

进一步 ,城乡收入差距对经济增长的偏效应为 :

5 yitΠ5 tlt it = (β1 i +β2 i Di +β3 i yit +β4 i yit Di )Π(1 - β3 i ltlit - β4 i ltlit Di ) (12)

显然 ,这一偏效应不仅取决于经济增长水平 ,还与经济发展阶段和城乡收入水平有关。偏效应揭示

的经济意义为 :当城乡收入差距 (泰尔指数)在现有水平上增加 1 %时人均 GDP增长率的变化情况。

为说明各地区城乡收入差距对经济增长偏效应的阶段性特征 ,我们以代表性年份 1984年、2004年

为例 ,计算各地区的城乡收入差距对经济增长的偏效应。结果见表 5。

　表 5 地区城乡收入差距对经济增长的偏效应

北京 山西 内蒙古 吉林 上海 江苏

1984 0101 0111 0101 0109 0105 0114

2004 - 0143 - 0135 - 0156 - 0142 - 0127 - 0143

安徽 湖南 广东 广西 甘肃 宁夏

1984 0115 0111 0148 0130 0121 0118

2004 - 0141 - 0130 - 0119 - 0116 - 0120 - 0142

表 5的结果进一步印证了城乡收入

差距对经济增长效应的阶段性。1984

年 ,各地区城乡收入差距对经济增长都

有正向影响。正向影响最大的是广东。

该省城乡收入差距增加 1 % ,会导致人

均 GDP增加 0148 % ;现阶段 ,我国各地

区城乡收入差距对经济增长的效应均为

负面的。2004 年全国平均负向影响为

- 0134 ;最大的是内蒙古 ,其效应为 -

0156。综上所述 ,改革后经济发展的初始阶段 ,我国城乡收入差距有助于经济增长 ;现阶段收入差

距的扩大已阻碍经济增长。Frank (2005)对美国的研究也发现 ,收入差距增加约 1 % ,经济发展水平

较低的州的人均 GDP下降 0109 % ;经济发展水平较高的州的人均 GDP下降 1146 % ;因此 ,与美国相

比 ,我国城乡收入差距的扩大对经济增长的负向影响更大。

上述结果刻画了我国城乡收入差距与经济增长关系的基本特征。改革初期农村的联产承包责

任制的实行推动了农业经济的发展 ,缩小了城乡收入差距 ,但 GDP增长率相对不高。1979—1984

年 ,人均 GDP增长率平均为 718 %。随后 1985—1994年 ,改革重点转向城市 ,全国平均泰尔指数由

01025逐步增加到 01122 ,这段时期人均 GDP平均增长率为 818 %。因此 ,改革初期城乡收入差距的

适当扩大有益于当时的经济增长。但是当我国经济发展到后续阶段 (1995年后 ,我国经济逐步由

短缺经济转向供给相对过剩) ,城乡收入差距的持续扩大阻碍了经济的长期增长。从实际背景看 ,

我国政府在 1994年、1996年连续提高农产品收购价格 ,提高了农民收入 ,缩小城乡收入差距 ,泰尔

指数由 1994年的 01122逐步下降到 1998年的 01088。虽然这段时间受亚洲金融危机的影响 ,但人

均 GDP平均增长率仍达到 819 %。1998—2004年 ,随着收入分配改革的深化 ,城乡收入差距逐渐拉

大 ,人均 GDP平均增长率萎缩至 810 %。由此说明 ,现阶段城乡收入差距的持续拉大 ,影响了我国

经济的持续增长。这一事实隐含了本文的结论与我国经济背景的一致性。由此还说明 ,我国现阶

段所实施的增加农民收入的相应政策措施 ,将对经济的长期可持续发展产生促进作用。

31面板误差纠正模型 (PVECM)的估计结果与分析

面板协整模型的估计和检验结果证实了我国城乡收入差距对经济增长的效应具有显著的阶段

性特征 ,从 Granger的协整表述定理可知 ,这种长期稳定对于经济增长和城乡收入差距的短期变化
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应该具有显著的调节效应 ,面板误差校正模型 (4)和 (5)的估计结果揭示了经济增长与城乡收入差

距的短期动态调节效应 , 这种调节效应由估计的 <
^

1 i和<
^

1 i所刻画。

　表 6 面板误差纠正模型 (PVECM)估计结果

北京 山西 内蒙古 吉林 上海 江苏

<1 i

- 0137

( - 0179)

- 0118

( - 0184)

- 0106

( - 1177)

- 0127

( - 1172)

- 0113

( - 0191)

- 0137

( - 2162)

<2 i

0102

(0185)

0107

(0174)

0102

(1143)

0115

(1143)

0110

(1163)

0119

(2120)

安徽 河南 广东 广西 甘肃 宁夏

<1 i

- 0159

( - 3176)

- 0140

( - 2146)

- 0106

( - 0160)

- 0104

( - 0148)

- 0112

( - 1148)

- 0149

( - 2138)

<2i

0126

(3181)

0112

(1189)

0104

(0185)

0102

(0159)

0107

(1188)

0118

(2116)

　　　注 :括号内数据为 t统计值。由于本文着重考察协整关系的调节效应 ,为节省篇幅 ,我

们只报告了调节系数的估计结果。

<
^

1 i < 0从理论上进一步

印证了估计的模型 (3)为面

板协整模型。这一结果表

明 ,伴随着我国经济发展所

形成的城乡收入差距及其与

经济增长的长期稳定 (协整)

关系 ,对短期的经济增长产

生抑制效应。这一结果揭示

的经济意义为 :现阶段我国

应以更积极的政策促进经济

尤其是农业经济的长期增

长 , 以弱化这种短期抑制效

应。分地区看 ,安徽、河南、

宁夏等省的抑制效应具有统

计显著性 ,这意味着这些地

区农业经济的发展对经济增长的作用更为重要 , 因此应注重将促进经济的长期增长 (特别是农业

经济的长期增长)和缩小城乡收入差距的短期政策相结合 ,以促进经济增长并弱化抑制效应。城乡

收入差距相对较小的地区如北京、上海等 ,这种抑制作用不显著 ,这意味着这类地区经济增长主要

源于非农经济的发展 ,因此这类地区应以促进经济的长期增长为主而弱化抑制效应。在这个意义

上说 ,从根本上改变城乡收入差距的扩大及其对经济增长的效应 ,将是我国经济发展的一个长期的

战略任务 ,也是贯彻科学发展观的客观要求。此外 ,这一结果还表明 , 本文的模型和估计结果也揭

示了我国不同省份的短期调节效应具有不同的特征 : 经济较发达和城乡收入差距较小的省份 (如

北京、上海等) ,调节效应不显著 ,而经济相对不发达和城乡收入差距较大的省份 (如安徽、河南、宁

夏等) , 其抑制效应显著 , 这一结果典型刻画了这些省份的现状 (城乡收入差距相对大 ,但经济增

长相对较慢) ,因此这一结果隐含本文模型和估计结果的合理性。

另一方面 , <
^

2 i > 0隐含收入差距与经济增长的长期稳定 (协整)关系对城乡收入差距的扩大具

有短期的刺激效应。由此解释近几年我国政府通过政策措施增加农民的收入 ,但城乡收入差距仍

持续扩大。这一结果隐含了我国缩小城乡收入差距的艰巨性和长期性 ,由此所产生的经济意义为 ,

当前我国应进一步加大缩小城乡收入差距的直接措施和短期政策的力度 ,如减轻农民负担 ,增加对

农业补贴和投入以及扶持农产品的加工 ,提高农民工的待遇等 ,使之有效增加农民收入 ,以逐步校

正上述刺激效应。分地区看 ,农业大省且经济增长相对慢的安徽、河南、甘肃、宁夏等 , <
^

2 i具有统计

显著性 ,这意味着这些地区校正上述刺激效应将更为困难。

以上有关 PVECM ,特别是对 <
^

1 i和<
^

1 i的分析表明 , 我国应从贯彻科学发展观的高度 , 以提高农

民收入为缩小城乡收入差距的切入点 ,将提高农村居民的人力资本作为长期政策 , 加速弱化我国

城乡收入差距对增长的抑制效应 ,实现经济的可持续增长。

四、结　论

本文计算并度量我国城乡收入差距的泰尔指数 ,针对我国的经济背景而设定我国城乡收入差
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距与经济增长的面板协整模型 ,并应用 FMOLS和仿真试验实现面板协整模型的估计与检验 ,由此

所产生的结果揭示了我国城乡收入差距与经济增长的长期关系 ,基于此分析收入差距对增长的偏

效应 ,并进一步估计和分析误差校正模型。由此产生的主要结论相互印证 ,互为补充。这些结论可

概述为 :

(1)本文所计算的泰尔指数基本准确度量了我国城乡收入差距 :1979—2004年我国泰尔指数先

后呈现两个“V”型波动阶段且第二波 (即近期)已明显呈扩大趋势 ,不同波动阶段对应的城乡收入

差距水平不同。1979—1994年为第一波动阶段 ,城乡收入差距较小 (这一阶段全国泰尔指数的平均

值为 01062) ;1995—2004年 ,为第二波动阶段 ,城乡收入差距相对较大 (这一阶段全国泰尔指数的平

均值为 01118) 。

(2)我国城乡收入差距与实际的经济增长己经形成异质 (各省不同)长期稳定 (面板协整)关系 ,

特别是这种长期稳定关系揭示了在城乡收入差距的不同水平和经济发展的不同阶段 ,城乡收入差

距对经济增长效应的阶段性特征及其区域差异。总体而言 , 我国改革开放的初期 ,当时的城乡收

入差距有利于经济增长 ;而现阶段城乡收入差距的扩大对经济增长具有阻滞作用。这是本文的主

要结论。这一结论不仅与 Galor和Moav(2004)的理论结论相吻合 ,也揭示了我国城乡收入差距与经

济增长的关系 :在我国的改革初期 ,物质资本积累是我国经济发展的主要推动力 ,城乡收入差距的

适当扩大 ,促进了物质资本积累 ,从而有利于经济增长 ;而现阶段我国的经济增长更多地依赖人力

资本的提高。但现在的城乡收入差距水平制约了农村居民对人力资本的投资 ,从而阻滞经济增长。

基于此 ,旨在促进经济长期稳定增长 ,我国应以加大农村居民的人力资本投资为重点 ,以此抑制和

降低现行城乡收入差距水平进而校正城乡收入差距对经济增长的负效应。基于本文的结论 ,我国

近两年所实行的提高农村人口的人力资本投资的政策 ,具有科学性、适时性和长期性 ,体现了科学

发展观的内在要求。

(3)由面板协整所表现出的面板误差校正模型的估计结果可知 ,我国城乡收入差距与经济增长

的长期稳定关系对短期经济增长具有抑制作用 ,对短期城乡收入差距的扩大具有刺激效应。因此 ,

为落实科学发展观的要求 ,我国应注重将促进经济的长期增长和在短期内缩小城乡收入差距的政

策相结合 ,长期内应以提高农村人力资本为重点 ,短期内应着力提高农民收入 ,以此抑制和缩小城

乡收入差距 ,以实现经济的可持续发展。
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The Rural2urban Income Disparity and Its Effects to

Economic Growth in the Case of China
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(1st ,2nd : Economic School , Huazhong University of Science and Technology ;

2nd : Economic and Management School , East China Jiaotong University)

Abstract :The purpose of this paper is to study the stage effects of regional rural2urban income disparity to economic growth in the

case of China. To do that , we measure the Tale index and specify a panel cointegration model with respect to the Chinese situation

of rural2urban income disparity and economic growth. The estimated results of the panel cointegration model indicate that there is

the panel cointegartion relationship with different structure depending on the level of the rural2urban income disparity and the

economic stage. Such panel cointegration implies that the effect of rural2urban income disparity to economic growth is positive at

the beginning of Chinese reform , however , the effect is negative at present. Estimated PVECM indicates that the long - run effects

of the disparity depress the economic growth and stimulate the disparity in short run. Therefore , to implementing the view of

scientific development , we should focus on increasing farmer’s income so as to reduce rural2urban income disparity in short run

and promoting investment to farmer’s human capital so as to change long - run effects of the disparity to the economic growth.

Key Words :View of Scientific Development ; Rural2Urban Income Disparity ; Economic Growth ; Panel Cointegration
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