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摘要：利用中国家庭收入调查（CHIP）农村住户数据，本文对 1988—2018 年中国农村

贫困状况演变以及经济增长过程中收入增长、收入差距对减贫的影响进行综合考察。研究发

现：改革开放以来农村贫困大幅减缓，减贫动因主要是收入增长，收入差距扩大部分抵消了

增长的减贫效应。但随着减贫进程的推进，增长因素对减贫的贡献不断减弱，分配因素的影

响愈显突出。对于深度贫困人口而言，分配因素对其贫困状态的影响更为重要。分收入来源

的实证分析显示，研究期内，工资性收入逐渐成为农村居民的首要收入来源，对农村减贫的

贡献迅速上升；政府转移净收入对减贫的贡献近年来明显增加，伴随着贫困程度的加深，其

减贫作用也在增强。益贫式增长指数的测算结果表明，贫困人口主要从经济增长的涓滴效应

中受益，经济增长方式尚需向益贫式增长转变。 
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一、引言 

 

贫困是人类社会发展中长期存在的困扰，如何切实减缓贫困以至消除贫困是各国政府的

重大关切和政策着力点。尽管对贫困的内涵尚未达成统一界定①，但从结果而言，贫困意味
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着个人或家庭处于不能维持一定生活需要或未达到一定生活水平的生存状态（李实，1999；

叶普万，2005）。因此，减少贫困对改善民生、让改革发展成果更多更公平惠及全体人民具

有重大意义。 

改革开放以来，由于中国经济社会迅速发展，以及政府实施一系列减贫举措，中国减贫

事业取得巨大成就。据世界银行统计，按照每人每天 1美元的国际贫困标准，1981—2015 年，

中国贫困人口累计减少约 7.28 亿人，而同期世界其他地区脱贫人口仅 1.52 亿人。根据国家

统计局《中国农村贫困监测报告》数据，按照每人每年 2300 元（2010 年不变价格）的现行

农村贫困标准测算，1978 年农村贫困人口有 77039 万人，贫困发生率达 97.5%，2020 年中

国农村贫困人口全部脱贫，历史性地解决了绝对贫困问题。分城乡看，中国贫困问题主要发

生和存在于农村地区（李实和古斯塔夫森，1996；万广华和张茵，2006；汪晨等，2020）。

因此，本文聚焦中国农村贫困问题，比照和拓展现有研究，考察 1988—2018 年农村贫困状

况演变及其影响因素。 

大量研究表明，经济增长是减贫的主要决定因素（Roemer and Gugerty，1997；Ravallion 

and Chen，2009）。经济增长的过程包含平均收入水平和收入分配状况两方面基本因素的变

化。 在一定的贫困标准下，若收入差距保持不变，经济中所有人的平均收入增加，则必然

带来贫困人口数量减少和贫困发生率下降。 但由于经济增长方式不同，平均收入水平的提

升可能伴随着收入差距的缩小、不变抑或扩大。 若收入差距扩大，低收入人群从经济增长

中获益相对较少甚至福利受损，导致经济增长对减贫的正向驱动作用减弱甚至会使贫困增加；

反之，若收入差距缩小，低收入人群相对获益更多，则经济增长对减贫的正向作用会更为显

著。 因此，减贫的理论分析和实践都应充分关注平均收入水平和收入差距的变化。改革开

放 40 余年来，中国城乡居民收入持续快速增长。国家统计局数据显示，全国居民人均可支

配收入 2017 年达到 25974 元，比 1978 年实际增长 22.8 倍，年均实际增长 8.5%，2019 年突

破 3 万元；农村居民的人均可支配收入由 1978 年的 133.6 元增加到 2019 年的 16020.7 元。

但与此同时，中国居民收入差距长期居高不下。根据《中国住户调查年鉴》（2020）数据，

2003—2019 年，全国居民人均可支配收入基尼系数始终在 0.46 以上，2008 年达到最高点
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神、文化缺乏等；从“社会排斥”的角度，贫困者是指被排除在所在国可接受的最低限度的生活方式之外的

人群（叶普万，2005）；从“能力”的角度，贫困是指缺少获取和享有正常生活的能力（李实，1999）。 
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0.491 后有所下降，但在 2015 年之后又呈现增加态势，2019 年仍达 0.465，相关研究表明，

中国收入差距的扩大主要源于城乡内部特别是农村内部收入差距的扩大（Piketty et al.，2019）。

本文的研究有助于厘清和说明改革开放以来中国农村收入增长和收入差距对农村减贫的影

响。 

与本文密切相关的研究主要包括以下两个方面： 

（1）经济增长对贫困的影响。经济增长是许多国家致力实现的首要目标之一，但关于

经济增长对减贫的作用方向和影响程度如何，学术界仍存有很大争议。20 世纪末成为主流

发展理念的涓滴理论（Trickle-down Theory）认为，经济增长过程中，优先发展起来的群体

或地区所积累的财富会通过消费、就业、资本借贷等多种途径“滴漏”到贫困人口或地区，即

经济增长可以自动惠及所有群体，贫困人口也能从中获益（Fields，1984；Aghion and Bolton，

1997；Bhalla，2002）。但经济增长并不总是会减少贫困（Ravallion，2001；Bourguignon，2004；

Perry et al.,2006）。多国的发展经验显示，经济快速增长的同时，经常伴随着贫富差距的拉大，

许多地区的减贫进展令人失望（World Bank，2000）。部分学者提出，要更为关注经济增长中

贫困人口的受益程度，经济增长方式应是益贫式增长（Pro-poor Growth），但对益贫式增长

的定义和度量方式尚未形成共识（Kakwani and Pernia，2000；Ravallion and Chen，2003；

White and Anderson，2000；Klasen，2008）。 

（2）收入增长和收入差距对农村贫困变动的影响。许多研究实证考察了改革开放以来

中国收入增长和收入差距变化对农村贫困变动的影响。其中，一支文献使用宏观加总或分组

数据，如 Chen and Wang（2001）、林伯强（2003）、胡兵等（2007）、陈立中（2009）、沈扬

扬（2012b）、王雨林和黄祖辉（2005）等。另一支文献则基于微观家计调查数据，无须事先

设定洛伦兹曲线和收入分布的函数形式（魏众和别雍•古斯塔夫森，1998；夏庆杰等，2010；

沈扬扬，2012a；罗楚亮，2012；Luo et al.，2020；陈飞和卢建词，2014；罗良清和平卫英，

2020；江克忠和刘生龙，2017）。总体看，大部分研究所得的基本结论是一致的，即农村贫

困的大幅减缓主要源于收入的快速增长，收入差距扩大抑制了部分增长的减贫效果。 

综上，尽管已有较多文献研究了经济增长对中国贫困变动的影响，但仍然存在一些被忽

视了的问题。既有研究对于“收入增长是中国农村减贫的主要推动力量”基本达成共识，但长

期中增长因素是否能够始终有力地推动减贫，尚未得到回答。此外，中国农村减贫历程中政

府发挥着不可忽视的作用，然而鲜有研究在此框架下深入探讨政府转移净收入对农村贫困的
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影响。 

与以往研究相比，本文可能的边际贡献在于：①使用 1988—2018 年中国家庭收入调查

（CHIP）农村住户数据，时间跨度长于以往文献，从而得以对农村贫困状况演变及经济增长

对农村贫困的影响进行系统的实证分析；②细分收入来源，将政府转移净收入从转移净收入

中区分出来，考察政府转移净收入对农村减贫的效应，并初步估计了政府转移净收入的减贫

效率。本文的实证结果显示，收入增长驱动中国农村贫困大幅减缓，但是增长因素对减贫的

贡献在不断减弱。政府转移净收入规模的增长使其对农村减贫贡献增加，随着贫困深度的增

加，政府转移净收入的减贫作用在增强。本文研究有助于提供改革开放以来中国的减贫经验，

具有较强的政策含义。 

 

二、研究方法 

 

1.贫困衡量指标 

本文使用 Foster et al.（1984）提出的 FGT 指数衡量贫困状况，该指标是贫困研究中贫

困度量的通用指标。FGT 指数的一般形式为： 

 𝑃𝛼 =
1

𝑛
∑  

𝑞
𝑖=1 (

𝑧−𝑦𝑖

𝑧
)

𝛼
 (1) 

其中，𝑦𝑖表示第𝑖个个体的收入水平，𝑧代表贫困线，𝑛为人口总数，𝑞表示收入水平低于

或等于贫困线的人口数，即贫困人口数量。参数𝛼可视为对贫困回避程度的衡量，称为贫困

回避系数，𝛼越大，表明贫困回避程度越高，对极端贫困人口赋予权重越大，贫困衡量更为

关注贫困人口内部的不均等状况。𝛼的不同取值，使 FGT 指数事实上代表一组贫困衡量指

标，最常用的有以下三个：①𝛼取 0 时为贫困发生率，度量的是贫困人口数占总人口数的比

重；②𝛼取 1 时为贫困距，表示贫困人口收入与给定贫困线的平均距离；③𝛼取 2 时为贫困

距平方，相较于贫困距，该指标对较低收入人口赋予了更大的权重。不难发现，如果个体的

收入非负，那么 FGT 指数值会随着𝛼值的增大而减小，若存在收入水平为负数①的个体，则

可能出现贫困距和贫困距平方数值偏大的情形。 

2.贫困变动的增长效应和分配效应分解 

假设𝑃为贫困衡量指标，其由三个因素确定：收入分布的均值（平均收入）、以洛伦兹曲

                                                   
①
 需要说明的是，出现收入水平为负数的情形并不异常，例如，以经营净收入为主要收入来源的家庭，若

出现经营亏损，则其收入可能为负值。  
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线表示的收入差距以及贫困线。因此，时期𝑡的贫困状况𝑃𝑡可表示为： 

 𝑃𝑡 = 𝑃(𝑧, 𝜇𝑡 , 𝐿𝑡) (2) 

其中，𝑧是贫困线，𝜇表示平均收入，𝐿代表洛伦兹曲线。在既定贫困线下，任意两个时

期𝑡到𝑡 + 𝑛之间的贫困变动𝑃𝑡+𝑛 − 𝑃𝑡 ，主要受平均收入和洛伦兹曲线改变的影响，故𝑃𝑡可记

作𝑃(𝜇𝑡, 𝐿𝑡)。为区分平均收入水平和收入差距各自对贫困变动的影响大小，定义“增长效应”

为假定以洛伦兹曲线衡量的收入差距不发生改变时平均收入水平增长对贫困变动的影响，定

义“分配效应”为收入水平不变时洛伦兹曲线改变对贫困变动的影响。关于如何从贫困的总体

变动中分解出增长效应和分配效应，学者们提出了多种方法，基本思想为：选取基期𝑡或终

期𝑡 + 𝑛作为参照期，控制参照期的洛伦兹曲线（或平均收入水平）不变，以此计算贫困变动

的增长效应（分配效应）。Kakwani and Subbarao（1990）、Jain and Tendulkar（1990）就如何

分解做出尝试。Datt and Ravallion（1992）提出的分解式如式（3）所示，相比既往的分解式，

这种分解是完全的。其中，𝑟为参照期，𝑅为残差项，并且他们推导出𝑅等于参照期分别取基

期𝑡和终期𝑡 + 𝑛时所得的增长效应的差值，或者等于参照期分别取基期𝑡和终期𝑡 + 𝑛时所得

的分配效应的差值。 

  𝑃𝑡+𝑛 − 𝑃𝑡 = [𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑟) − 𝑃(𝜇𝑡, 𝐿𝑟)] + [𝑃(𝜇𝑟 , 𝐿𝑡+𝑛) − 𝑃(𝜇𝑟 , 𝐿𝑡)] + 𝑅 (3) 

不过，上述分解方法具有“路径依赖性”，即由分解结果得到的增长效应和分配效应会因

所选取的参照期的不同而不同。Shorrocks（2013）基于合作博弈理论中的 Shapley 值（Shapley，

1953）推导出形式如式（4）所示的分解方法。式（4）的右边第一项表示贫困变动的增长效

应，第二项表示分配效应。这个式子从直观上很容易理解，即取参照期分别为基期和终期时

所得增长效应（或分配效应）的算数平均值作为最终分解结果。因而 Shapley 分解既是完全

的，没有残差项，也是“路径独立”的，避免了参照期在基期和终期之间选择的随意性。 

𝑃𝑡+𝑛 − 𝑃𝑡 =
1

2
{[𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑡) − 𝑃(𝜇𝑡, 𝐿𝑡)] + [𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑡+𝑛) − 𝑃(𝜇𝑡, 𝐿𝑡+𝑛)]}

+
1

2
{[𝑃(𝜇𝑡 , 𝐿𝑡+𝑛) − 𝑃(𝜇𝑡 , 𝐿𝑡)] + [𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑡+𝑛) − 𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑡)]}

  (4) 

目前大部分相关文献对贫困变动的分解均采用 Datt-Ravallion 分解（以下简称 D-R 分解）

或 Shapley 分解，本文实证部分将同时报告 D-R 分解和 Shapley 分解的结果。 

3.贫困的增长半弹性和分配半弹性 

为考察增长、分配与贫困之间的关系，除了上述对实际贫困变动按增长效应和分配效应

分解外，还可以应用弹性概念，基于一定时点的收入分布特征模拟贫困变化，来研究经济增
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长过程中的增长因素和分配因素对贫困的边际影响（Araar，2012）。这里可以定义贫困的增

长弹性（Elasticity of Poverty with Respect to Growth）和贫困的分配弹性(Elasticity of Poverty 

with Respect to Inequality or Distributional Change)，贫困的增长弹性是指保持收入不平等程

度不变时，平均收入变动 1%会使贫困指数变动的百分比，贫困的分配弹性是指不改变平均

收入，计算不平等指数变动 1%带来的贫困指数的百分比变动。但聚焦贫困问题时，采用弹

性的计算会表现出较大的局限性：一是弹性计算的是贫困指数的百分比变动，但这一结果并

不具有清晰和直接的政策含义；二是百分比的计算相当于对模拟的贫困指数的绝对数变动按

照初始贫困水平进行标准化，这意味着弹性值很大程度上会受到初始贫困水平的影响，随着

贫困的减缓，当初始贫困水平较低时，计算出的增长弹性值和分配弹性值偏大，容易引起误

导（Stephan and Mark，2008；Arndt et al.，2017）。因此，本文使用贫困的增长半弹性（Semi-

elasticity of Poverty with Respect to Growth）和贫困的分配半弹性（Semi-elasticity of Poverty 

with Respect to Inequality or Distributional Change）的概念，分别计算增长因素和分配因素变

动所引起的贫困指数的绝对变动程度，以估计其对贫困的边际影响。借鉴 Araar（2012），在

时点初始收入分布状态中，将个体𝑖的收入记为𝑦𝑖，此时平均收入为𝜇(𝑦𝑖)，度量不平等程度

的洛伦兹曲线为𝐿(𝑦𝑖 , 𝑝)，则贫困指数为𝑃(𝜇(𝑦𝑖), 𝐿(𝑦𝑖 , 𝑝))。假设所有个体收入均增长 1%，即

𝑦𝑖变为𝑦𝑖
𝑔 = 𝑦𝑖 × (1 + 1%)，收入分布的不平等程度未发生改变，此时贫困的增长半弹性为： 

 𝑆𝐸𝑔 = 𝑃 (𝜇(𝑦𝑖
𝑔

), 𝐿(𝑦𝑖 , 𝑝)) − 𝑃(𝜇(𝑦𝑖), 𝐿(𝑦𝑖 , 𝑝)) (5) 

假设保持平均收入不变，这里通过两极化模拟方式（Bi-polarization）使不平等程度扩大

1 个百分点，即让个体𝑖的收入改变为𝑦𝑖
𝑑 = 𝑦𝑖 + 1% × (𝑦𝑖 − 𝜇(𝑦𝑖))，进行该模拟后，初始收

入分布中收入水平高于平均收入的个体收入增加，收入水平低于平均收入的个体的收入进一

步减少，从而基尼系数上升 1%。同时，不难证明，这一变化未使平均收入发生改变，即

𝜇(𝑦𝑖
𝑑) = 𝜇(𝑦𝑖)。贫困的分配半弹性表示为： 

 𝑆𝐸𝑑 = 𝑃 (𝜇(𝑦𝑖), 𝐿(𝑦𝑖
𝑑, 𝑝)) − 𝑃(𝜇(𝑦𝑖), 𝐿(𝑦𝑖 , 𝑝)) (6) 

值得注意的是，当贫困线设定不变时，贫困的增长半弹性必然为非正数，因为所有人的

收入均增加（同时分配不平等程度未改变）一定会使得贫困减少，或至少贫困指数维持不变。

不过，贫困的分配半弹性的符号方向会受到平均收入与贫困线相对高低的影响。若贫困线低

于平均收入，分配半弹性的符号为正（或 0），基尼系数的上升使贫困增加；但是当贫困线高

于平均收入时，分配半弹性的符号可能为负，即贫困状况会得到改善，因为收入水平位于贫
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困线以下和平均收入以上的这部分贫困人口的收入增加，脱离了贫困或贫困程度减轻。 

4.分项收入对贫困缓解的贡献 

为考察不同收入来源对贫困的影响，Duclos and Araar（2006）依据 Shapley 分解原则对

贫困指标按收入来源进行分解。本文同样应用此种方法，详细解释见后文。 

5.经济增长方式的益贫程度 

前述对贫困变动按增长效应和分配效应的分解以及增长半弹性与分配半弹性的计算均

是对增长因素和分配因素二者各自对贫困影响的度量，但仍无法获知总体的经济增长或经济

增长方式对贫困的影响如何。为此，本文基于相关文献，计算三种益贫式增长指数（Pro-poor 

Growth index），以衡量现有经济增长方式的益贫程度。 

Kakwani and Pernia（2000）给出了时期𝑡到𝑡 + 𝑛之间贫困变动百分比的计算，如式（7）

所示，并进一步写为式（8）的形式，式（8）可以被视作是对式（7）按增长效应和分配效

应的分解；在此基础上，提出益贫式增长指数的定义，如式（9）所示。 

 𝜑 = ln 𝑃(𝜇𝑡+𝑛, 𝐿𝑡+𝑛) − ln 𝑃(𝜇𝑡, 𝐿𝑡) (7) 

 
        

        

1
ln , ln , ln , ln ,

2

1
ln , ln , ln , ln ,

2

t n t t t t n t n t t n

t t n t t t n t n t n t

P L P L P L P L

P L P L P L P L

    

   

   

   

         

         

 (8) 

    

        

ln , ln ,

1
ln , ln , ln , ln ,

2

t n t n t t

t n t t t t n t n t t n

P L P L

P L P L P L P L

 


   

 

   




        

  (9) 

经济增长率为正的情况下，若𝜙 > 1，意味着经济增长是严格利于贫困人口的；若0 <

𝜙 < 1，则贫困人口在经济增长中的受益比例小于非贫困人口，但经济增长总体上仍是会减

贫的；若𝜙 < 0，经济增长不仅没有减贫，反而使贫困增加。 

Ravallion and Chen（2003）选用 Watts 指数作为贫困衡量标准，推导出贫困人口收入的

平均增长率，计算公式为∫ 𝑔𝑡(𝑝)d𝑝
𝐻𝑡

0
𝐻𝑡⁄ 。其中，𝑝为按𝑡期收入由少到多排列的人口分位点，

取值范围为 0—1，𝑔𝑡(𝑝)为𝑡期第𝑝个分位点人口的收入增长率，𝐻𝑡是贫困人口比例。假设社

会平均收入的增长率为𝛾，若贫困人口收入的平均增长率大于𝛾，则经济增长是益贫的。比较

而言，Kakwani & Pernia 指数更为强调经济增长中利益在不同群体间的分布，Ravallion & 

Chen 指数则强调贫困人口收入增长率的相对大小。 

Kakwani and Son（2008）综合益贫式增长的不同定义，提出改进后的益贫式增长指数，

称为减贫等值增长率（Poverty Equivalent Growth Rate，PEGR）。PEGR 指数的计算公式为
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𝛾∗ = 𝜙𝛾，即 Kakwani & Pernia 指数与社会平均收入增长率的乘积。因此，当衡量经济增长

是否有利于贫困人口时，PEGR 指数同时考虑了收入增长和增长利益在贫困人口与非贫困人

口间的分配。只有当𝛾∗ > 𝛾时，可以认为经济增长是益贫式的。PEGR 指数也是衡量减贫的

一个很好的指标，𝛾∗ > 0表示贫困减少，𝛾∗ < 0表示贫困增加，且该指数满足单调性要求，

指数值越大，贫困减少程度越大。 

 

三、数据说明与描述性统计 

 

1.数据说明 

本文采用中国家庭收入调查（CHIP）1988 年、1995 年、2002 年、2007 年、2013 年、

2018 年六次农村住户调查数据。各年份农村调查样本均基于国家统计局常规住户调查的样

本户，使用一定的抽样方法随机抽选出来。 

本文分析主要使用历次调查的农村住户收入相关数据，收入定义与国家统计局关于住户

收入的定义相同。为保证不同年份间收入口径的一致，本文使用的农村住户可支配收入数据

统一使用直接过录自国家统计局的住户可支配收入指标①。为深入分析不同来源的收入对农

村贫困可能存在的不同影响，本文将农村住户可支配收入按收入来源划分为工资性收入、经

营净收入、财产净收入和转移净收入，并将转移净收入进一步区分为政府转移净收入和非政

府转移收入。为保持前后样本年份收入分类口径一致，本文依据国家统计局《住户收支与生

活状况调查方案》（2018）中关于分项收入的定义，对不同年份分项收入进行调整，得到本

文所用的分项收入数据。②本文的计算均基于住户收入人均值，即假设住户收入在住户内部

成员间的分配是均匀的。 

另外，对数据做如下三点处理：①为保证不同样本年份数据可比，本文根据《中国价格

统计年鉴》公布的农村居民消费价格定基指数，对各年份收入做价格调整，以保证所有样本

年份的收入均以 1988 年价格水平衡量，剔除价格变动的影响。②本文按相应年份全国分地

区（东、中、西三大地区）农村人口数比例，对样本按地区做加权调整，以使样本具有全国

                                                   
① 过录自国家统计局的家庭收入数据来自国家统计局常规调查住户以日常记账方式得到的数据，相较于问

卷调查时以住户回忆的方式得到的数据，理论上应该更为可靠（李实等，2017）。 
②具体的调整过程可向作者索要。另外，由于 1988 年、1995 年、2002 年家庭分项收入数基于调查问卷中关

于家庭细项收入的调查问题，存在少部分细项收入未能予以归类到工资性收入、经营净收入、财产净收入

和转移净收入其中一项，因而对这三年的家庭可支配收入划分时，列示出“其他收入”一项，而 2007 年、2013

年和 2018 年家庭分项收入直接过录自国家统计局的常规住户调查记账数据，则不存在这一问题。2007 年

过录的分项收入指标中，未对转移净收入按照来自政府的和来自非政府的部分作出区分。 

http://www.stats.gov.cn.proxy.stats.gov.cn/tjsj/tjzd/gjtjzd/202006/t20200619_1769480.html
http://www.stats.gov.cn.proxy.stats.gov.cn/tjsj/tjzd/gjtjzd/202006/t20200619_1769480.html
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代表性。③2007 年、2013 年和 2018 年数据中分别存在 55 户、57 户和 115 户住户可支配收

入小于 0，绝大部分源于其当年经营净收入为负。通过对比住户年末金融资产余额（包括人

民币金融资产与外币金融资产折算为人民币的价值）、消费支出、非收入所得等指标，发现

相较于可支配收入大于 0 且低于贫困线的贫困人口，可支配收入小于 0 的住户在这些指标

上的均值显著偏高，甚至高于样本整体在这些指标上的均值，因此，这部分住户不属于本文

所要讨论的贫困人口范围，在实证部分剔除这部分样本。 

本文同时采用四条贫困标准，包括自改革开放以来中国使用过的三条官方贫困标准和世

界银行公布使用的每天 1.9 美元国际贫困标准。三条官方贫困标准为“1978 年标准”“2008 年

标准”和“2010 年标准”，其中，“1978 年标准”指的是按 1978 年价格每人每年 100 元，是一

条低水平的生存标准；“2008 年标准”实际上从 2000 年开始使用，2008 年起正式作为扶贫标

准，为按 2000 年价格每人每年 865 元，依照这条标准能基本满足温饱；“2010 年标准”是现

行农村贫困标准，为按 2010 年价格每人每年 2300 元，这条标准结合“两不愁、三保障”测定，

以满足基本维持稳定温饱的需要。同时，根据《中国农村贫困监测报告》（2016）中“中国农

村贫困标准与贫困监测方法”，国家统计局会根据计算出的“农村贫困人口生活消费价格指数”

对这三条贫困标准进行年度调整，以保证同一条贫困标准在不同年度间代表的生活水平是可

比的。与前述对收入的处理保持一致，本文同样将贫困标准折算为 1988 年的价格水平，最

终得到“1978 年标准”“2008 年标准”“2010 年标准”分别相当于 1988 年价格下每人每年 236

元、365 元、755 元；每人每天 1.9 美元的国际贫困标准经农村购买力平价指数和居民消费

价格指数折算后，为每人每年 654 元。在下文中，四条贫困标准分别称为“1978 年贫困标

准”“2008 年贫困标准”“2010 年贫困标准”和“每天 1.9 美元贫困标准”。 

2.描述性统计 

表 1 给出了各样本年份农村居民可支配收入及分项收入的均值信息，从表中可以看出，

1988—2018 年，中国农村居民人均可支配收入及各分项收入均不断增加。其中，工资性收入

增长迅速，由 1988 年的 78.66 元增加到 2018 年的 1830.65 元。经营净收入在 1988—2018 年

由 434.54 元增长到 1448.65 元。政府转移净收入在 1988 年、1995 年和 2002 年均为负值，

2007 年后由负转正，2013—2018 年，农村居民人均政府转移净收入由 140.76 元增长到 341.82

元，增长了 1.43 倍。 
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表 1 1988—2018 年农村居民可支配收入及分项收入均值      单位：元 

均值 1988 1995 2002 2007 2013 2018 

可支配收入 537.8090  705.0398  1101.4358  1571.3871  2847.9336  4318.6182  

工资性收入 78.6624  140.1850  377.2712  664.8008  1289.0325  1830.6509  

经营净收入 434.5368  544.1943  680.5996  778.2627  984.9864  1448.6516  

财产净收入 1.0173  2.9469  7.2770  50.2436  167.6968  124.6507  

政府转移净收入 -6.5649  -11.5539  -27.9861   140.7573  341.8183  

非政府转移收入 14.6672  20.1233  32.8000   265.4607  572.8468  

转移净收入    78.0799   

其他收入 15.4901  9.1441  31.4741     

 

 

图 1 进一步反映了按收入来源划分的农村居民可支配收入构成及其变化情况。可以看

到，工资性收入占可支配收入的比重在 1988—2013 年增长迅速，1988 年占比仅为 14.62%，

2013 年可支配收入的近乎 1/2 均来自工资性收入。由于国家统计局城乡一体化住户调查制

度于 2012 年 12 月 1 日起实施，一体化改革前住户收支与生活状况调查一直按照城镇、农村

分别开展，改革前后收入指标等的统计口径也有所不同，外出从业并在外居住六个月以上的

人口寄回、带回的收入在改革前被归为工资性收入，一体化改革后则将该项收入改计入转移

性收入，这可能是工资性收入占比在 2013—2018 年变化不大的原因。经营净收入起初为农

村居民的最主要收入来源，1988 年在可支配收入中占比达 80.80%，不过随后年份中这一比

重不断下降，2013 年后不足 40%，成为次于工资性收入的农村居民的第二大收入来源。财

产净收入在农村居民可支配收入中占比一直较小，不过也呈上升趋势，2018 年占到 2.89%。
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政府转移净收入在可支配收入中所占比重也较小，但在 2013—2018 年有较快上升，由 4.94%

增加到 7.92%。 

 

 

 

为观察各样本年份可支配收入及各分项收入的分布情况，这里使用集中率

（Concentration Index）（Kakwani，1984）进行测算。集中率计算的排序变量为可支配收入，

某分项收入的集中率可表示某分项收入的分布是相对集中于低收入人群还是高收入人群；并

且易知，可支配收入对应的集中率即为基尼系数。根据 1988—2018 年各样本年份农村居民

收入集中率测算结果（如图 2 所示），工资性收入的集中率下降趋势明显，表明较低收入人

口获得的工资性收入较之于较高收入人口增长更快；经营净收入的集中率呈波动上升趋势，

不过上升幅度较小，意味着经营净收入的分布逐渐更加相对集中于较高收入人群；1988—

2018 年财产净收入的集中率始终高于同年可支配收入基尼系数，说明财产收入相对集中于

高收入人群；政府转移净收入的集中率始终小于基尼系数，不过仍然较高，表明政府转移净

收入相对集中于低收入人群，但对低收入人口的倾斜程度不够。 

 

四、实证结果与分析 

 

1.农村收入水平和分配状况 

如前所述，经济增长过程可以视作包含收入增长和收入差距两方面的变化，相应地，为

刻画经济增长状况，可使用收入增长和收入差距两方面指标予以度量。表 2 刻画了 1988—

2018 年农村经济增长状况，以人均实际可支配收入及其年均增长率衡量收入增长情况，以
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基尼系数、变异指数、泰尔指数和平均对数离差四个指标作为收入差距的测度。 

 

表 2   1988—2018 年农村经济增长状况 

年份 1988 1995 2002 2007 2013 2018 

人均实际可支配

收入 
537.8090 705.0398 1101.4358 1571.3871 2847.9336 4318.6182 

年均实际增长率

(%) 
 3.9436 6.5805 7.3655 10.4183 8.6833 

基尼系数 0.3327 0.3833 0.3675 0.3716 0.3953 0.3828 

变异系数 0.7393 0.8550 0.8354 0.8425 0.8856 0.8814 

泰尔指数 0.1804 0.2592 0.2428 0.2459 0.2755 0.2642 

平均对数离差 0.1716 0.2563 0.2331 0.2391 0.2774 0.2692 

注：人均实际可支配收入、年均实际增长率均以 1988 年为价格基期。 

 

从表 2 可知，1988—2018 年，中国农村人均实际可支配收入迅速增加，由 1988 年的

537.81 元增长到 2018 年的 4318.62 元。可支配收入的年均实际增长率呈现先增加后放缓的

趋势，2007—2013 年增长最快，增速达 10.42%，2013—2018 年增速有所下降，为 8.68%。

就 1988—2018 年农村的收入差距而言，四个不平等指数的变化趋势一致，1988—2013 年，

农村居民收入差距总体看不断扩大（这里需要注意的是，由于数据原因，1995 年的不平等

指数值偏高），2013—2018 年，不平等指数有所下降。以最常用的基尼系数为例，1988 年农

村居民可支配收入基尼系数为 0.333，到 2013 年上升至 0.395，2018 年则下降到 0.383。 

2.农村贫困状况 

为衡量农村贫困状况及其变化，本文使用 FGT 指数作为贫困衡量指标，如前所述，FGT

指数通常包括贫困发生率、贫困距和贫困距平方三个指标，1988—2018 年中国农村各贫困

指标的计算结果如表 3 所示。根据表中结果可以得知，1988—2018 年中国农村贫困大幅减

缓。在四个贫困标准下，中国农村贫困发生率均不断下降，例如，按照最低的 1978 年贫困

标准，农村贫困发生率由 1988 年的 12.74%下降到 2018 年的 0.54%，按照最高的 2010 年贫

困标准，贫困发生率下降幅度最大，1988 年为 82.51%，到 2018 年只有 3.01%，下降近 80

个百分点。若考察贫困距和贫困距平方两个指标，仍可以看出明显的下降趋势。例如，在 2010

年贫困标准下，1988—2018 年农村贫困距由 37.68%降至 1.18%，贫困距平方由 21.52%降至

0.71%，在每天 1.9 美元贫困标准下也可以看到同样的变化趋势，这表明，这一时期农村深

度贫困人口的贫困状况得到了很大缓解。不过，当以较低的 1978 年贫困标准和 2008 年贫困
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标准衡量时，贫困距平方在 2013—2018 年略有增加；1978 年贫困标准下，2013—2018 年贫

困距也略有上升，这可能意味着最低收入人口在这一时期减贫的效果并不明显。 

另外，表中结果显示，在各个贫困标准及各个贫困指标下，1995—2002 年，农村减贫最

为明显，这与“八七扶贫攻坚计划”的颁布实施直接相关。1994 年国务院印发《国家八七扶贫

攻坚计划》（国发〔1994〕30 号），提出到 2000 年基本解决全国农村 8000 万人口的温饱问

题。“八七扶贫攻坚计划”将贫困县数量调整为 592 个，在此基础上，政府设置财政专项扶贫

资金，大幅增加以工代赈资金、扶贫贴息贷款等资金投入，并制定一系列扶持和优惠政策，

同时继续坚持前期扶贫工作中形成的开发式扶贫方针，鼓励开发利用当地资源，促进解决温

饱和脱贫致富。经过“八七扶贫攻坚计划”的实施，国定贫困县的贫困人口数量大幅减少，农

村贫困现象明显缓解。从表 3 中另外可以得到的结论是，随着减贫进程的推进，减贫的速度

在放缓，减贫难度不断加大。 

需要说明的是，虽然相较于贫困发生率，贫困距和贫困距平方两个指标考虑了贫困人口

的内部分布，能更好反映贫困深度或贫困严重程度，不过由于本文采用了四个不同的贫困标

准，按照不同的贫困标准事实上正描述了不同贫困深度人口的贫困状况。下文仅报告以贫困

发生率作为贫困衡量指标的实证结果。并且，计算表明，以贫困距和贫困距平方作为贫困衡

量指标所得的结论与本文结论基本一致。 

 

表 3  1988—2018 年农村贫困状况 

 1988 1995 2002 2007 2013 2018 

1978 年贫困标

准（1988 年 236

元） 

贫困发生

率 
12.7387 10.8593 2.6467 1.2295 0.5792 0.5352 

贫困距 5.0665 3.8471 0.7797 0.3458 0.2401 0.3008 

贫困距平

方 
3.5322 2.0411 0.4036 0.1548 0.1506 0.2145 

2008 年贫困标

准（1988 年 365

元） 

贫困发生

率 
33.1530 25.8003 9.0547 4.1997 1.5294 0.9254 

贫困距 11.3012 8.7935 2.4044 1.0829 0.5092 0.4631 

贫困距平

方 
6.2018 4.5313 1.0624 0.4689 0.2774 0.3134 

2010 年贫困标

准（1988 年 755

元） 

贫困发生

率 
82.5072 68.3443 40.7804 22.1051 8.0369 3.0111 

贫困距 37.6806 29.8349 13.6818 6.9129 2.4848 1.1826 

贫困距平

方 
21.5248 16.7524 6.4779 3.1472 1.1747 0.7067 
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每天 1.9 美元贫

困标准(1988 年

654 元） 

贫困发生

率 

75.1505 60.4955 32.0619 16.6194 6.0363 2.3644 

贫困距 31.2853 24.4957 10.1677 4.9938 1.7929 0.9541 

贫困距平

方 

17.1665 13.2565 4.6592 2.2122 0.8531 0.5862 

注：表中数字均为百分数。 

 

3.收入增长和收入差距对农村贫困的影响 

（1）农村贫困变动的增长效应和分配效应分解。为区分考察农村经济增长过程中收入

增长和收入差距分别对贫困变动的影响，本文对 1988—2018 年各分段时期农村贫困指数变

动按增长效应和分配效应分解，结果如表 4 所示。表中同时采用 Datt-Ravallion 分解（D-R

分解）和 Shapley 分解两种分解方法，在各贫困指标下分别列示其结果。其中 D-R 分解均以

前一年份为参照期，例如，1988—1995 年贫困变动分解以 1988 年为参照期，1995—2002 年

的贫困变动分解以 1995 年为参照期。以 1978 年标准下 1988—1995 年贫困变动的分解结果

为例，表中数字的含义为：根据 D-R 分解结果，假设收入差距不发生改变时，平均收入增长

将使这一时期的农村贫困发生率下降 5.81 个百分点，如果平均收入保持不变，收入差距扩

大会使农村贫困发生率上升5.82个百分点，分解的残差项使贫困发生率下降1.89个百分点，

加总抵消后，1988—1995 年农村贫困发生率实际下降 1.88 个百分点（对应表 3 可知，这一

时期农村贫困发生率由 12.74%降至 10.86%）；类似地，根据 Shapley 分解结果，若只有平

均收入增长，则这一时期农村贫困发生率会下降 6.76 个百分点，但收入差距拉大使贫困发

生率上升 4.88 个百分点，同样得到该时期农村贫困实际下降 1.88 个百分点。 

表 4 结果显示，在所有时期，增长效应均为负，表明 1988—2018 年，农村平均收入的

持续增长始终推动了减贫。而在大部分时期中，分配效应均为正，表明收入分配的变化不利

于减贫，在 1995—2002 年以及 2013—2018 年两个时期中，分配效应出现负值，因为这两个

时期中基尼系数出现下降，意味着分配状况改善也促进了减贫。从增长效应和分配效应的绝

对值来看，在大部分时期，分解得到的增长效应的绝对值都大于分配效应的绝对值，正的（数

值较大）增长效应与负的（数值较小）分配效应相互抵消后，贫困指数仍是下降的，因此，

1988—2018 年农村贫困的大幅减少主要源于收入增长的推动作用，而大部分时期中收入分

配状况的恶化都部分抵消了增长的减贫效果，阻碍了贫困更大程度地减少，这与既有相关文

献所得的基本结论是一致的。另外，从表中可以观察到，增长效应的绝对值在 1988—2018

年呈下降趋势，不过不能就此判断收入增长对减贫的贡献在减弱，因为随着减贫进程的不断



公共经济评论                                                     2022 年第 03 期 

15 

推进，减贫难度越来越大，贫困下降的幅度减小，基于贫困变动幅度分解得到的增长效应自

然也会减小。 

 

表 4  1988—2018 年农村贫困变动的增长效应和分配效应 

 

1978 年贫困标准

（1988 年 236 元） 

2008 年贫困标准

（1988 年 365 元） 

2010 年贫困标准

（1988 年 755 元） 

每天 1.9 美元贫困

标准(1988 年 654

元） 

D-R Shapley D-R Shapley D-R Shapley D-R Shapley 

1988—

1995 

增长效

应 
-5.8120 -6.7560 -13.8338 -14.6027 -15.6990 -14.2862 

-18.9787  -16.8939  

分配效

应 
5.8206 4.8766 8.0188 7.2499 -1.2895 0.1233 

0.1541  2.2389  

残差项 -1.8880  -1.5377  2.8256  4.1696   

1995—

2002 

增长效

应 
-5.9442 -6.3174 -15.1827 -15.4975 -26.4906 -27.0545 

-27.4580  -27.7085  

分配效

应 
-1.5220 -1.8952 -0.9333 -1.2480 0.0545 -0.5094 

-0.4746  -0.7251  

残差项 -0.7464  -0.6295  -1.1278  -0.5010   

2002—

2007 

增长效

应 
-1.6448 -1.8086 -5.8259 -5.9716 -19.4695 -19.0503 

-16.5428  -16.2269  

分配效

应 
0.5553 0.3915 1.2623 1.1166 -0.0443 0.3750 

0.4684  0.7844  

残差项 -0.3276  -0.2914  0.8385  0.6319   

2007—

2013 

增长效

应 
-0.9790 -1.2548 -3.3566 -3.9817 -16.1903 -16.7579 

-12.6413  -13.0862  

分配效

应 
0.8802 0.6044 1.9365 1.3114 3.2574 2.6898 

2.9480  2.5031  

残差项 -0.5516  -1.2502  -1.1353  -0.8897   

2013—

2018 

增长效

应 
-0.3021 -0.3461 -0.9316 -0.8775 -4.9956 -4.6206 

-3.9266  -3.4469  

分配效

应 
0.3462 0.3022 0.2194 0.2735 -0.7803 -0.4053 

-0.7048  -0.2251  

残差项 -0.0880  0.1082  0.7500  0.9594   

 

（2）农村贫困的增长半弹性和分配半弹性。表 5 给出了 1988—2018 年各样本年份农村

贫困的增长半弹性和分配半弹性，以更好反映增长因素和分配因素对农村减贫的贡献及其趋

势性特征。与基于相邻样本年份间贫困指标实际变化的贫困指数变动分解不同，表 5 中增长

半弹性和分配半弹性的结果，是基于某一样本年份实际收入分布特征和贫困状况模拟出的贫

困变化计算而得。表中结果的含义为：1978 年贫困标准下，1988 年增长半弹性为-0.31，意
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指假设该年农村居民收入差距保持不变，若平均收入再增加 1%则会使贫困发生率进一步下

降 0.31 个百分点；分配半弹性为 0.44，指假设保持该年份农村居民平均收入不变，如果基

尼系数提高 1%，会使该年贫困发生率增加 0.44 个百分点。 

根据表 5 可知：①增长半弹性总是为负，因为给定贫困标准下所有人的收入都增加总会

使得贫困状况改善。分配半弹性符号的正负受到贫困标准与平均收入相对大小的影响，若贫

困标准低于平均收入，则通过平均收入以上人口收入增加、平均收入以下人口收入减少的模

拟方式使基尼系数上升 1%后，贫困一定会增加，即分配半弹性为正，表 5 中大部分分配半

弹性的测算结果皆为正，即是这种情况；不过当设定的贫困标准高于平均收入时，两极化模

拟方式使得收入位于平均收入以上但在贫困线以下的这部分贫困人口的收入也增加，结果是

贫困反而减少，即分配半弹性为负，按照 2010 年贫困标准，1988 年和 1995 年农村贫困的

分配半弹性为负，正是因为该贫困线高于 1988 年和 1995 年农村居民的平均收入（分别为

537.81 元和 705.04 元，见表 1）。②本文研究期间内，农村贫困的增长半弹性总体呈下降趋

势，例如，按照 2008 年贫困标准，增长半弹性的绝对值由 1988 年的 0.63 下降到 2018 年的

0.00，在每天 1.9 美元贫困标准下，增长半弹性的绝对值也由 0.60 降至 0.03。到 2018 年，

各个贫困标准下增长半弹性数值均不超过 0.06，表明随着农村减贫进程的推进，增长因素对

减贫的贡献不断减弱，依靠平均收入增长推动减贫的努力越来越难以奏效。原因在于，在减

贫后期，剩余贫困人口更多是缺乏劳动能力者或者处于自然环境极其恶劣的地区等，脱贫难

度加大（贾俊雪等，2017；陈志钢等，2019）,前期减贫工作中，开发式扶贫使大量贫困人口

获得通过自身努力创造收入进而脱离贫困的机会，但对于缺乏劳动能力的这部分贫困人口，

开发式扶贫的作用可能微乎其微。③尽管分配半弹性未表现出随着时间推移的明显趋势性特

征，但从表 5 可看出，在 2008 年贫困标准、2010 年贫困标准和每天 1.9 美元贫困标准下，

分配半弹性的绝对值起初均小于增长半弹性的绝对值，但 2007 年起开始超过增长半弹性值

（在较低的 2008 年贫困标准下，分配半弹性值从 2002 年起即超出增长半弹性的值），这意

味着，随着减贫进程推进，相对而言，分配因素对农村减贫的影响愈加突出。并且，到 2018

年，分配半弹性的值仍然较大，表明通过改善收入分配状况，仍可有效推动贫困的进一步减

缓。④按照最低的 1978 年贫困标准，各年份分配半弹性的值始终高于增长半弹性的绝对值，

即对于极端贫困人口而言，分配因素比增长因素对其贫困状况改善的影响更为重要，这与

Yao et al.（2004）的研究结论是一致的。 
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表 5   1988—2018 年农村贫困的增长半弹性和分配半弹性 

  

1978 年贫困标准

（1988 年 236 元） 

2008 年贫困标准

（1988 年 365 元） 

2010 年贫困标准

（1988 年 755 元） 

每天 1.9 美元贫困标

准(1988 年 654 元） 

增长 分配 增长 分配 增长 分配 增长 分配 

1988 -0.3078  0.4356  -0.6279  0.3340  -0.5338  -0.1017  -0.5970  -0.1061  

1995 -0.2417  0.5005  -0.5871  0.2724  -0.4716  -0.0582  -0.5242  0.0951  

2002 -0.0990  0.1442  -0.2433  0.5212  -0.6295  0.3196  -0.5370  0.3415  

2007 0.0000  0.2265  -0.2142  0.3985  -0.4410  0.4936  -0.3449  0.4115  

2013 -0.0186  0.1070  -0.0279  0.1437  -0.1940  0.4084  -0.1172  0.4831  

2018 -0.0069  0.1566  0.0000  0.1318  -0.0577  0.2688  -0.0309  0.1997  

 

4.不同收入来源对农村贫困的影响 

（1）分收入来源对贫困缓解的贡献。为区分考察不同收入来源对农村减贫的影响，依

据 Shapley 分解原则对 1988—2018 年各样本年份的农村贫困发生率按收入来源进行分解，

估计各分项收入对减贫的贡献，结果如表 6 所示。按照 1978 年贫困标准，以 1988 年分项收

入对农村减贫贡献的分解结果为例，表 6 中数值的含义为，假设初始所有人收入均为 0，则

贫困发生率为 100%，此时若增加工资性收入，会使贫困发生率下降 7.63 个百分点，再加入

经营净收入，贫困发生率会进一步下降 76.47 个百分点，依次类推，所有分项收入都加入后，

贫困发生率下降的总幅度等于各分项收入贡献绝对值的加总。不难发现，以 100%减去这一

加总值恰好得到 1988 年实际的贫困发生率，即 12.74%（见表 3），当然各分项收入的贡献

值是根据 Shapley 原则对不同可能路径汇总取均值的结果。同时，某一分项收入贡献的绝对

值除以所有分项收入贡献的加总值，即得到该分项收入对样本年份减贫贡献的相对份额。需

要注意的是，某项收入来源对贫困的贡献值大小受到其规模和分布两方面因素的影响。具体

而言，若某分项收入在总收入中占比越大（即分项收入规模越大），并且占低收入人口收入

的比重越大（即该项收入的分布越集中于低收入人群），则对其贡献的估计值也越大。 

表 6 显示，1988—2018 年，工资性收入对农村减贫的贡献大幅增加，例如，按照 2010

年贫困标准，1988 年工资性收入对贫困发生率的绝对贡献为-4.16%，相对贡献份额为 23.80%，

到 2018 年，仅工资性收入一项就使农村贫困发生率下降 41.18 个百分点，相对贡献份额占

到 42.46%。从规模和分布两方面因素考察工资性收入对农村减贫贡献增加的原因：一方面

是由于工资性收入规模增长迅速，另一方面源于其集中率呈明显下降趋势，这两点原因比照

本文的数据描述性统计部分即可得到。农村居民工资性收入的快速增加得益于扶贫开发中积

极发展乡镇企业、组织发展劳务输出等举措，这在“八七扶贫攻坚计划”和两份《中国农村扶
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贫开发纲要》提出的扶贫途径或举措中均有体现。这与岳希明和罗楚亮（2010）、罗楚亮等

（2021）研究发现的工资收入、劳动力外出务工收入具有显著减贫效应的结论是一致的。

1988—2007 年，在各个贫困标准下，经营净收入均为促进农村减贫的最主要收入来源；并且

从表中可以看出，按照更低的贫困标准衡量时，经营净收入的贡献份额在增加。例如，根据

贫困标准由高到低，1988 年经营净收入的贡献份额依次为 70.39%、74.50%、84.55%、87.64%，

1995 年、2002 年和 2007 年也表现出相一致的规律，表明这段时期对于更低收入的贫困人

口，经营净收入对其减贫的贡献更为重要，因为在最初年份，农村居民的经营净收入主要为

农业生产经营收入，而农业生产经营收入应当尤其是低收入农户的主要收入。纵向看，经营

净收入对减贫的贡献总体而言不断下降，这是因为经营净收入在农村居民可支配收入中的占

比不断下降，并且其集中率也呈上升趋势。1988—2002 年，政府转移净收入的均值为负，因

而政府转移净收入对贫困的贡献值基本为正，即这段时期政府转移净收入未能利于农村减贫。

2007 年由于数据原因，未能从转移净收入中区分出来自政府的部分，因此无法考察该年份

政府转移净收入对减贫的贡献。2013—2018 年，政府转移净收入均值转为正值且有大幅增

加，相应地，从表中可以看到，政府转移净收入在这一时期对减贫有正向贡献。但图 2 显示，

政府转移净收入的集中率在 2013—2018 年由 0.29 上升到 0.35，所以这一时期政府转移净收

入对减贫贡献的增加应主要是由其规模的增长带来，而非其分布向低收入人口的倾斜所致。

进一步，2002 年后中国实施了一系列惠及农村的民生政策。2006 年农业税的全面取消减轻

了农民负担，相继的是农村社会保障制度的完善，新型农村合作医疗制度于 2002 年建立，

2009 年开始予以推广，同年新型农村社会养老保险开展试点，到 2015 年底已实现全覆盖，

农村最低生活生活保障制度 2007 年起在全国建立，而后进入快速发展期，享有低保待遇的

农村人口到 2013 年达到最多（李实等，2019）。这些政策的实施使农村居民获得的来自政

府的转移净收入的规模明显增加，但政府转移净收入未能实现加大对低收入人口的倾斜程度。

相关研究也表明，农村低保瞄准率水平很低，漏保率、误保率较高（朱梦冰和李实，2017），

农村社会特殊的基层治理结构和不完善的治理范式往往导致政策资源的“精英捕获”，而使扶

贫资源的目标瞄准偏移一直存在（申秋，2017）。不过，表 6 中显示，就政府转移净收入均

值为正的 2013 年和 2018 年而言，当设定更低的贫困标准时，政府转移净收入的贡献值及份

额都在增加，表明随着贫困深度的增加，政府转移净收入的减贫作用更为显著。 
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表 6  1988—2018 年分项收入对农村贫困缓解的贡献       单位：% 

   

1978 年贫困标准

（1988 年 236 元） 

2008 年贫困标准

（1988 年 365 元） 

2010 年贫困标准

（1988 年 755 元） 

每天 1.9 美元贫困

标准(1988 年 654

元） 

绝对贡

献 

相对份

额 

绝对贡

献 

相对份

额 

绝对贡

献 

相对份

额 

绝对贡

献 

相对份

额 

 工资性收入 -7.6316  8.7466  -7.5862  11.3485  -4.1630  23.7982  -5.1995  20.9239  

 经营净收入 
-

76.4684  
87.6409  

-

56.5214  
84.5534  

-

12.3139  
70.3940  

-

18.5139  

74.5039  

 财产净收入 -0.0669  0.0767  -0.0351  0.0525  -0.0728  0.4161  -0.0811  0.3265  

1988 
政府转移净

收入 
-0.1818  0.2083  0.2068  -0.3093  0.2808  -1.6054  

0.3639  -1.4646  

 
非政府转移

收入 
-1.3340  1.5289  -1.4298  2.1389  -0.6391  3.6534  

-0.6593  2.6531  

 其他收入 -1.5692  1.7985  -1.4813  2.2159  -0.5849  3.3437  -0.7597  3.0572  

 工资性收入 
-

11.3375  
12.7186  

-

10.7297  
14.4606  -7.2026  22.7528  

-8.3002  21.0107  

 经营净收入 
-

75.4158  
84.6031  

-

61.5614  
82.9671  

-

23.3506  
73.7645  

-

30.1085  

76.2152  

 财产净收入 -0.1730  0.1941  -0.1309  0.1764  -0.1434  0.4530  -0.1272  0.3220  

1995 
政府转移净

收入 
0.0693  -0.0777  0.5057  -0.6815  0.4550  -1.4372  

0.6164  -1.5603  

 
非政府转移

收入 
-1.7000  1.9071  -1.6816  2.2664  -0.9952  3.1438  

-1.1621  2.9418  

 其他收入 -0.5837  0.6548  -0.6018  0.8111  -0.4189  1.3232  -0.4229  1.0705  

 工资性收入 
-

26.9846  
27.7182  

-

25.9123  
28.4922  

-

20.4387  
34.5135  

-

22.5459  

33.1860  

 经营净收入 
-

66.3198  
68.1228  

-

61.5165  
67.6412  

-

36.4211  
61.5018  

-

42.8540  

63.0780  

2002 财产净收入 -0.3931  0.4038  -0.2841  0.3123  -0.2453  0.4142  -0.2640  0.3885  

 
政府转移净

收入 
0.2870  -0.2948  0.3948  -0.4341  0.6494  -1.0967  

0.7357  -1.0828  

 
非政府转移

收入 
-2.0994  2.1564  -1.8883  2.0763  -1.4092  2.3796  

-1.5889  2.3388  

 其他收入 -1.8434  1.8935  -1.7389  1.9120  -1.3547  2.2876  -1.4210  2.0916  

 工资性收入 
-

38.8072  
39.2903  

-

38.5723  
40.2632  

-

34.1403  
43.8286  

-

36.1688  

43.3779  

2007 经营净收入 
-

53.6041  
54.2714  

-

51.5569  
53.8171  

-

39.3893  
50.5672  

-

42.5095  

50.9825  

 财产净收入 -2.2373  2.2652  -1.8949  1.9780  -1.4030  1.8012  -1.5251  1.8291  

 转移净收入 -4.1218  4.1731  -3.7762  3.9417  -2.9623  3.8030  -3.1772  3.8105  
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 工资性收入 
-

35.4177  
35.6240  

-

37.1225  
37.6990  

-

38.9388  
42.3418  

-

38.8428  

41.3381  

 经营净收入 
-

35.6395  
35.8471  

-

35.4122  
35.9622  

-

32.2538  
35.0726  

-

33.1223  

35.2501  

2013 财产净收入 -5.1882  5.2184  -4.2715  4.3379  -3.0895  3.3595  -3.1955  3.4008  

 
政府转移净

收入 
-6.9565  6.9971  -5.9965  6.0896  -4.9490  5.3815  

-5.1654  5.4973  

 
非政府转移

收入 

-

16.2189  
16.3134  

-

15.6680  
15.9113  

-

12.7319  
13.8446  

-

13.6376  

14.5136  

 工资性收入 
-

37.0359  
37.2352  

-

38.7296  
39.0913  

-

41.1823  
42.4609  

-

40.7534  

41.7402  

 经营净收入 
-

30.7420  
30.9075  

-

30.7615  
31.0488  

-

29.1028  
30.0063  

-

29.5828  

30.2992  

2018 财产净收入 -4.4716  4.4957  -3.5455  3.5786  -2.2478  2.3176  -2.4879  2.5481  

 
政府转移净

收入 

-

11.5741  
11.6364  

-

10.3046  
10.4008  -8.7497  9.0213  

-8.9830  9.2006  

 
非政府转移

收入 

-

15.6411  
15.7253  

-

15.7335  
15.8804  

-

15.7064  
16.1940  

-

15.8285  

16.2119  

 

（2）政府转移净收入的减贫效率。根据分项收入对农村减贫的贡献，政府转移净收入

对减贫的贡献呈增加趋势。不过，同期内农村居民平均获得的来自政府的转移净收入也在提

高，所以政府转移净收入对减贫贡献增加可能是由其规模扩大带来的效应。在关注政府转移

净收入是否具有减贫效果的基础之上，政府转移资金的减贫效率也应纳入考虑范畴。一方面，

同样规模的资金，减贫效率更高时，发挥的减贫效果更好；另一方面，政府转移资金为财政

资金的一部分，提高政府转移净收入的减贫效率也是保证财政资金使用效益的题中之义。此

处借鉴 Lustig et al.（2013）、解垩（2018）文章中的“贫困缺口效率指数”指标，定义“政府转

移净收入减贫效率=政府转移净收入对减贫贡献的相对份额/政府转移净收入在可支配收入

中占比”①，以剔除政府转移净收入规模变化的影响。由于 1988—2002 年政府转移净收入均

值为负，且 2007 年未能从转移净收入中区分出来自政府的部分，因此，仅计算 2013 年和

2018 年的减贫效率结果，展示在图 3 中。图中横坐标为四个贫困标准，纵坐标为政府转移

净收入的减贫效率值。在各个贫困标准下，相较于 2013 年，2018 年政府转移净收入在贫困

发生率指标上的减贫效率均有所提升。不过，如此定义和计算的减贫效率仍较为粗略，还需

未来更深入的研究做进一步检验。 

                                                   
①
 其中,政府转移净收入对贫困缓解贡献的相对份额参见表 6，政府转移净收入在可支配收入中占比根据表

1 计算得到。 
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5.经济增长的益贫式增长指数 

在研究了收入增长和收入差距各自对农村贫困的影响之后，本文使用益贫式增长指数，

考察 1988—2018 年中国农村经济增长过程总体看是否更有利于贫困人口。表 7 显示了各分

段时期的三种益贫式增长指数计算结果。可以得知，大多情况下，Kakwani & Pernia 指数都

介于 0 到 1 之间，说明贫困人口从经济增长中受益，但受益比例小于非贫困人口。Ravallion 

& Chen 指数均小于全社会平均收入增长率，表明贫困人口收入增长相对较慢。PEGR 指数

也需与全社会平均收入增长率作比较，得到的结论基本一致，即 1988—2018 年，农村经济

增长并不严格利于贫困人口，贫困人口主要从经济增长的涓滴效应中受益。另外，当设定的

贫困标准逐渐降低时，PEGR 指数值也随之减小，这一规律对 1988—1995 年、2007—2013

年和 2013—2018 年三个时期均成立。以 2013—2018 年这一时期为例，在 2010 年贫困标准、

每天 1.9 美元贫困标准、2008 年贫困标准和 1978 年贫困标准下，PEGR 指数分别为 0.52、

0.48、0.33 和 0.08，根据 PEGR 指数具有的单调性特征，这意味着对于贫困程度更深的人口，

经济增长的益贫性在减弱。 

 

表 7   1988—2018 年农村经济增长的益贫式增长指数 

时间段  益贫式增长指数 

1978 年贫困标

准（1988 年

236 元） 

2008 年贫困标

准（1988 年

365 元） 

2010 年贫困标

准（1988 年

755 元） 

每天 1.9 美元贫

困标准(1988 年

654 元） 

1988—

1995 

Kakwani & Pernia

指数 
0.3234  0.5315  0.9022  

0.7722  

Ravallion & Chen指

数 
-0.1360  -0.0038  0.1012  

0.0839  
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PEGR 指数 0.1006  0.1653  0.2805  0.2401  

全社会平均收入增

长率 
0.3109  

1995—

2002 

Kakwani & Pernia

指数 
1.3816  1.1029  1.0405  

1.0355  

Ravallion & Chen指

数 
0.3765  0.3581  0.3939  

0.3790  

PEGR 指数 0.7768  0.6201  0.5850  0.5822  

全社会平均收入增

长率 
0.5622  

2002—

2007 

Kakwani & Pernia

指数 
0.8616  0.8333  0.9592  

0.9335  

Ravallion & Chen指

数 
0.2820  0.2176  0.2445  

0.2346  

PEGR 指数 0.3676  0.3556  0.4093  0.3983  

全社会平均收入增

长率 
0.4267  

2007—

2013 

Kakwani & Pernia

指数 
0.6643  0.7955  0.8689  

0.8372  

Ravallion & Chen指

数 
0.0489  0.1566  0.2719  

0.2551  

PEGR 指数 0.5397  0.6463  0.7059  0.6801  

全社会平均收入增

长率 
0.8124  

2013—

2018 

Kakwani & Pernia

指数 
0.1454  0.6484  1.0061  

0.9352  

Ravallion & Chen指

数 
-0.4435  -0.1058  0.1782  

0.1355  

PEGR 指数 0.0751  0.3348  0.5195  0.4829  

全社会平均收入增

长率 
0.5164  

 

 

五、结论与政策建议 

 

本文使用中国家庭收入调查农村住户数据，研究 1988—2018 年中国农村贫困状况的演

变，以及经济增长过程中收入增长和收入差距变化对农村贫困的影响。本文结论可概括为以

下几点：①1988—2018 年，中国农村减贫事业取得巨大成就，且减贫主要归因于收入增长，

大部分时期内收入差距扩大都抵消了部分收入增长的减贫效应，阻碍了贫困更大程度地减少。

综合而言，经济增长方式并非是益贫式的，贫困人口在此过程中的受益比例小于非贫困人口。
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②随着农村减贫进程的推进，增长因素对减贫的贡献不断减弱，依靠平均收入增长推动减贫

的努力越来越难以奏效，分配因素对农村减贫的影响则愈加突出。③分收入来源看，工资性

收入对农村减贫的贡献大幅增加，逐渐成为促进农村减贫的首要收入来源；经营净收入也是

推动农村减贫的重要收入来源，不过其对减贫的贡献总体看不断下降。由于一系列惠农政策

的实施，政府转移净收入近年来对农村减贫的贡献明显增加，贫困发生率指标下的减贫效率

也有所提升。④极端贫困人口在现有经济增长中获益较少，仍面临难以脱贫的境遇。政府转

移净收入对这部分人口的减贫作用更为显著，但由于扶贫资源瞄准性欠佳等潜在因素，当前

的政府转移净收入未能实现加大对低收入人口的倾斜程度。同时，对深度贫困人口而言，分

配因素对其减贫的影响更为重要。本文研究结论具有以下政策含义： 

（1）保持农村居民收入继续稳定增长，同时应更加注重改善收入分配状况，缩小收入

差距。居民收入的快速增长，是改革开放以来的绝大部分时期内农村减贫的原因，是中国农

村减贫取得巨大成就的最重要经验。但是，值得注意的是，增长因素对减贫的推动作用在减

弱，一般的经济增长已难以发挥减贫效力，须更加注重缩小居民收入差距，加快中国经济增

长方式向益贫式增长的转变。 

（2）转变扶贫方式，更加注重救济式扶贫。在中国以往的减贫工作中，往往以开发式

扶贫为主，即通过优惠制度、政策等创造更有利于贫困人口实现收入的条件，但随着减贫工

作的推进，剩余贫困人口的贫困深度增加，致贫原因更为多元，扶贫难度加大。对因缺乏劳

动能力等而难以依靠自我力量脱贫的人口，应以救济式扶贫为主，当前对此问题的重视程度

和财政投入都还不足（朱青，2021）。应当通过直接补贴，同时保证政府补贴的精准性和分

配的合理性，提高政府转移资金的减贫效率，以充分发挥政府转移收入对贫困人口贫困状态

的改善作用，使改革成果更多地惠及这部分贫困人口，更好地为全体人民共享。同时应构建

起保障贫困人口脱贫的长效机制，保障贫困人口切实稳定脱贫，防止已脱贫人口出现返贫现

象，促进贫困人口的可持续发展。 
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Income Growth, Income Gap and Poverty Reduction in 

Rural China 

 

WANG Zhong-hua, YUE Xi-ming 
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Abstract: Using the rural household data of China Household Income Projects (CHIP), this 

paper conducts a comprehensive study on the evolution of rural poverty in China from 1988 to 2018, 

as well as the impact of income growth and income gap on poverty reduction in the process of 

economic growth. The study found that since the reform and opening up, rural poverty has been 

greatly reduced. The driving force for poverty reduction is mainly from income growth, while the 

widening of income gap has offset part of the poverty reduction effect of income growth. As the 

process advances, the contribution of income growth to poverty alleviation has continued to weaken, 

and the influence of income distribution has become more prominent. For the ultra-poor, the effect 

of income gap is more significant than that of income growth on their poverty status. The results of 

decomposition by income sources show that during the period, income of wages and salaries 

gradually became the primary source of income for rural residents, and its contribution to poverty 

reduction increased rapidly. The contribution of net income from government transfer to poverty 

reduction has increased in recent years, and the poverty reduction efficiency index measured based 

on poverty incidence has also been improved. The results of the pro-poor growth indices also 

indicate that the poor mainly benefit from the trickle-down effect of economic growth, and the 

economic growth pattern needs to be transformed to pro-poor growth. 
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摘要：本文基于中国县级农业生产数据以及卫星遥感数据，从农机购置补贴政策实施的

视角，依托该政策推广的准自然实验特征，利用双重差分模型识别了农机购置补贴政策对农

业机械化水平和污染性农业生产行为的影响及其作用机制，回答了农业机械化如何影响生态

环境的问题。研究发现，农机购置补贴政策显著提高了试点县的农业机械化水平，政策对不

同污染性农业生产行为的影响存在差异，且具有一定滞后性。具体地，农机购置补贴政策显

著减少了当年及下一年的地膜使用量，增加了下一年的秸秆焚烧火点数目，但对化肥施用量

和农药使用量的影响不显著。机制分析表明，农机购置补贴政策通过扩大粮食播种面积占比

以及促进农业劳动力转移，改变了农户使用污染性投入要素和处理农业生产废弃物的方式，

从而对生态环境产生了相应的影响。 

关键词：农业机械化  生产行为  种植结构  劳动力流动  双重差分模型 

中图分类号：F304.4    文献标识码：A 
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一、 引言 

 

党的第十九届中央委员会第五次全体会议提出中国到 2035 年要基本实现农业现代化的

远景目标。农业机械化水平的提升和农业绿色转型是农业现代化的内在要求，理解两者之间

的相互作用和发展关系对于加快中国农业现代化进程具有重要的理论和现实意义。为激发农

业生产者购买农业机械的积极性，原农业部和财政部于 2004 年共同制定了《农业机械购置

补贴资金使用管理办法（试行）》，对农民和农业生产经营组织购买农业机械提供补贴。农机

购置补贴政策实施以来，中国农机装备结构持续改善，作业效率不断提高，农业机械化对农

业农村现代化的支撑作用逐步凸显。2004－2019 年中央财政累计安排农机购置补贴资金

2226 亿元，累计支持 3500 多万农户及农业生产经营组织购置各类别农机具超过 4500 万台

（套）①，农业机械总动力由 2003 年的 6.04 亿千瓦上升至 2019 年的 10.28 亿千瓦，增长率

达 70.20%。农作物耕种收综合机械化率从 2003 年的 32%提高到 2019 年的 70%，小麦、水

稻、玉米三大粮食作物耕种收综合机械化率均超过 80%②。农业机械化进程的推进带来了农

业种植结构、生产方式及生产技术的改变，对生态环境也产生了重大影响。那么，农业机械

化对生态环境的影响有哪些？影响程度如何？农业机械化影响生态环境的作用机制又是什

么？学界对相关问题尚缺乏深入探讨。 

 

图 1  2004－2019 年中央财政农机购置补贴额及农业机械总动力变化情况 

数据来源：中央财政农机购置补贴额数据来源于《全国农业机械化统计年报》（2005－2020 年，历年），

                                                   
①
数据来源：http://www.moa.gov.cn/govpublic/NCJJTZ/202009/t20200903_6351406.htm。 

②数据来源：《中国农业机械化年鉴》（2004－2020 年，历年）。 
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农业机械总动力数据来源于《中国统计年鉴》（2005－2020 年，历年）。 

国内外学界已有大量研究关注公共政策对生态环境的影响，研究对象多以非农部门的政

策为主，如财政收支政策（卢洪友等，2015）、产业转型政策（Grossman and Krueger，1995）、

碳税及碳排放配额政策（何萍等，2018）、能源政策（魏巍贤、赵玉荣，2017）等。少数研

究涉及了农业政策对生态环境的影响，且结论存在差异。如张海涛、任景明（2016）关注了

农业土地政策、农业结构政策及农业财政政策的综合环境效应，发现农业政策通过影响单位

面积化肥使用量对种植业面源污染产生了显著影响。左喆瑜、付志虎（2021）基于地块数据

的研究发现，绿色农业补贴政策降低了肥料投入环境效率和肥料生产率。这些研究表明，环

境效应是公共政策评估中需要考虑的重要因素。 

关于农业机械化相关政策实施效果的研究成果较多，现有研究主要考察了政策对农业生

产、劳动力市场以及农民收入等方面的影响。这些研究发现：第一，农机购置补贴政策不仅

促使农户自适应地扩大了农业生产规模，还明显改进了农业生产的基础条件，提升了农业生

产效率和粮食总产量（周振、孔祥智，2019），并改变了农业种植结构（吴银毫、苗长虹，

2017）。第二，通过农业机械对农业劳动力的替代，农机购置补贴政策促进了农村劳动力的

外流（吕炜等，2015）。第三，农机购置补贴政策促使购机农户收入大幅提升，该政策效果

在小规模农户以及从事种植业的农户中更为明显（王姣、肖海峰，2007）。上述研究大大加

深了学界对农业机械化及相关政策实施效果的认识，然而，现有关于农业机械化或农机购置

补贴政策对生态环境影响的探讨还很少，且存在一些不足：第一，现有文献大多局限于定性

描述和直观判断，对作用路径和机制的探讨十分匮乏。第二，仅有的少数实证研究往往聚焦

于单一的污染性农业生产行为。例如，周家俊、周德（2019）基于中国 232 个地级市数据估

计了农业机械投入对化肥减量化的影响，发现机械强度与化肥强度呈非线性关系。第三，现

有实证研究大多采用截面数据，因此不可避免地会出现遗漏变量（如土地质量、地形等）导

致的内生性问题。 

本文试图以农机购置补贴政策为视角来探究农业机械化对生态环境的影响。农机购置补

贴政策的实施具有“先试点、再逐步推广”的准自然实验特征，这为识别农业机械化对生态环

境影响的因果关系提供了机会。鉴于农机购置补贴政策从开始试点到全国推广期间（2004－

2009 年），中国尚无公开的大范围的县级环境监测数据①，本文选取了四种典型的污染性农

                                                   
①
以空气质量数据为例，在全国范围内公开发布县级实时空气质量数据最早始于 2015 年。根据 2016 年环境
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业生产行为作为对生态环境影响的代理变量，即农药使用、化肥施用、地膜使用和秸秆焚烧。

基于中国县级层面的面板数据和遥感卫星数据，本文构建了多时点双重差分模型，首先估计

了农机购置补贴政策实施对地区农业机械化水平的影响，然后识别了政策对四种污染性农业

生产行为的影响，最后检验了农机购置补贴政策影响各类污染性农业生产行为的作用机制。 

本文的边际贡献有以下三点：一是从农业补贴视角丰富和拓展了公共政策对生态环境影

响的研究；二是关注了多种污染性农业生产行为，并理清了相应的影响机制，有利于为探究

农业机械化与生态环境的关联提供来自转型国家的经验证据；三是丰富和拓展了农机购置补

贴政策效果的实证研究，本文跳出了前人主要围绕农机购置补贴政策的经济影响展开研究的

习惯，为全面评估政策效果和中国农业机械化政策设计提供了参考。 

 

二、理论分析 

 

（一）典型的污染性农业生产行为及其影响生态环境的机制 

农业生产对生态环境的影响主要来源于三个方面：一是农业生产投入品的使用，包括化

肥、农药和地膜等的使用；二是农业生产废弃物的处理，包括秸秆焚烧和畜禽粪便排放等；

三是作物生长过程中对自然资源和生态环境的影响，包括水资源利用、温室气体排放、土地

利用等。从影响机制来看，农业机械化主要是通过前两个渠道对生态环境造成影响，即通过

改变污染性投入品的使用方式和农业废弃物的处理方式对生态环境产生影响。 

          

                                                   

保护部发布的《生态环境大数据建设总体方案》，中国从 2016 年开始推动生态环境质量监测大数据共享、

交换与公开平台建设。 
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图 2  农业生产、机械化与生态环境的关联 

 

1.化肥施用。中国是世界上化肥消费量增长最快、施用强度最高的国家。化肥的不合理

施用给土壤、水体、大气、生物及人体健康带来了许多负面影响。大量施用化肥，特别是氮

肥，容易使土壤硝酸盐大量剩余和迅速累积，加速土壤盐积和次生盐渍化，造成土壤板结，

降低农作物的产量和质量。土壤中过量的氮、磷等营养元素还会通过土壤侵蚀、地表径流、

淋溶流失等方式进入水体，加大地表水体富营养化程度，引起地下水硝态氮污染，严重威胁

水体健康（朱浩宇等，2021）。此外，铵态氮肥的不合理施用（如浅施、撒施）还会造成氨

的逸失，反硝化作用生成的气态氮逸入大气，造成大气污染，进而危及人和动植物的健康（刘

钦普，2014）。 

2.农药使用。农药的不科学使用会对大气、土壤、水体等造成严重污染。中国农药平均

使用强度达 13 公斤/公顷，为世界上农药使用强度最大的国家之一（Qiu et al.，2020）。作为

外来化学物质，农药一旦进入环境，其毒性、高残留性便会发生作用，造成严重的生态环境

污染。喷洒农药过程中，农药微粒会散发到空中，造成空气污染。由于农药不易挥发、分解

且难溶于水，落入土壤后将持续残留，造成长久的土壤污染。此外，残留在大气和土壤中的

农药会通过地表径流、雨水冲刷、土壤淋溶等途径进入水体环境中，导致水环境质量恶化（朱

岩等，2017）。 
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3.地膜使用。残留的地膜会破坏土壤结构，导致农作物降质减产，并对农业生产环境造

成破坏。中国农用塑料薄膜使用量快速增长，从 1991 年的 64.21 万吨增至 2019 年的 240.77

万吨①。1979 年以来中国地膜覆盖面积累计达 2000 万平方公里，超过 2000 万吨地膜进入耕

地，同时约 1/4～1/3 的地膜残留在农田中（张佰秋，2017）。农膜材料的主要成分为难以分

解的高分子化合物，因此在无法回收的情况下，残留地膜将成为永久性的白色垃圾。 

4.秸秆焚烧。秸秆焚烧是农业生产中处理废弃作物秸秆的一种方式，在传统农业生产中

较为普遍。秸秆焚烧会导致大气中的 CO、SO2、VOC 等有毒有害气体及可吸入颗粒物的浓

度急剧升高（Crutzen et al.，1979），夏收、秋收时期秸秆的大面积集中焚烧已成为区域性重

霾污染事件的主要原因之一，威胁到相关区域居民的身体健康（朱佳雷等，2012）。此外，

焚烧秸秆还会显著减少农田土壤中的有机质，降低生物群落数量及密度，导致耕地贫瘠化、

农田板结化，影响后茬作物生长，降低作物产量。 

（二）农业机械化影响污染性农业生产行为的路径 

具体来说，农业机械化可以通过以下两条路径对污染性农业生产行为产生影响： 

1.改变农业种植结构。机械化水平的提升往往伴随着农业种植结构的变化。Yang et al.

（2013）的研究表明，农机补贴政策有助于加快农业规模化发展，提高粮食播种面积占比。

粮食播种面积占比提高对污染性农业生产行为的潜在影响表现在以下三个方面：第一，不同

农作物对化学品的需求量存在差异，相对于蔬菜、水果等经济作物，更容易实现机械化生产

的小麦、水稻、玉米等粮食作物所需的污染性投入要素（如化肥、农药）数量更少（葛继红、

周曙东，2011）。第二，粮食作物对地膜的需求量较少，粮食播种面积占比提高会自然地减

少地膜使用量，从而减少污染。第三，粮食作物产生的秸秆数量一般多于菜、果、花等经济

作物，因此粮食种植规模扩大会增加秸秆总量。可见，农业机械化水平提升后，粮食作物播

种面积占比将提高，化肥、农药、地膜的使用量会相应减少，秸秆总量则会相应增加。综上，

农业机械化会通过改变农业种植结构，影响化学品投入和废弃物处理，从而间接地对生态环

境产生影响。 

2.加快农业劳动力转移。周振等（2016a）的研究表明，农业机械化能有效促进农业劳动

力向非农部门转移。一般来说，农业劳动力数量减少会降低劳动密集型生产行为的频次，同

时也有可能改变单次劳动中其他要素投入数量。以化肥投入为例，农业劳动力流出可能会减

                                                   
①
数据来源：《中国统计年鉴》（1992－2020 年，历年）。 
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少化肥的施用次数，但增加单次的施肥量。此外，农业劳动力流出会强化劳动力这一生产要

素的稀缺性，从而提高农户在农业生产中利用化肥替代劳动力的意愿。由此可知，农业劳动

力转移对化肥施用量的总体影响是不确定的。与化肥类似，秸秆回收再利用属于劳动密集型

生产行为，农业劳动力减少必然会提高秸秆废弃及焚烧行为的发生频率。综上，农业机械化

会通过加快农业劳动力向非农部门转移，改变农户使用污染性投入要素和处理农业生产废弃

物的行为，进而间接地影响生态环境。 

综上所述，本文提出如下假说： 

假说 1：农机购置补贴政策会对污染性农业生产行为（农药使用、化肥施用、地膜使用

和秸秆焚烧）产生影响。 

假说 2：农机购置补贴政策主要通过改变农业种植结构和促进农业劳动力转移对污染性

农业生产行为产生影响。 

 

三、研究设计 

 

（一）数据来源与处理 

1.农业生产数据。本文使用的农业生产数据来自于农业农村部，本文选取 2001－2009 年

①中国县级农业生产面板数据，具体指标包括农业机械总动力、化肥施用量、农药使用量、

地膜使用量、农作物总播种面积、粮食播种面积、粮食总产量、农林牧渔业从业人员数量、

农村居民人均纯收入、农业产值、农林牧渔业总产值。 

2.农机购置补贴政策试点数据。农机购置补贴试点县逐年推进名单来自于农业农村部。

农机购置补贴政策自 2004 年起在全国试点推行，第一批试点县为 66 个，2005 年扩展到 500

个，2006 年为 1126 个，2007 年为 1716 个，2008 年为 2653 个，2009 年覆盖到中国全部县

级地区。 

3.秸秆焚烧火点数据。秸杆焚烧火点数据来源于美国国家航天局（NASA）卫星遥感数

据。NASA 建立了火灾信息资源管理系统（FIRMS），通过发射搭载有中分辨率成像光谱仪

（MODIS）的卫星对地面火点进行监测。MODIS 数据中的原始火点数据包含了火点的时间

                                                   
①
使用双重差分模型的一个关键前提是存在共同趋势，即在政策实施前，实验组和处理组具有相同的发展趋

势，这就要求样本数据延伸至政策实施前。农机购置补贴政策自 2004 年开始试点，至 2009 年覆盖中国全

部县级地区，因此选取 2001－2009 年县级面板数据即可满足本文对的数据要求。 



公共经济评论                                                     2022 年第 03 期 

36 

（精确到小时）和空间（经纬度）分布，图像分辨率可达 1 千米。从现有相关研究来看，该

数据能够相当准确地展示地区秸秆焚烧情况。本文选取 MODIS 数据中 2001 年 5 月至 2009

年 4 月中国县级月度秸杆焚烧火点数目数据，加总后构建了 2001－2009 年的年度县级秸杆

焚烧火点数目数据①。 

本文构建的是 2001－2009 年中国县级层面的平衡面板数据②，数据清洗过程如下：第一

步，剔除关键解释变量为缺失值或取值不合理的样本，剩余 1597 个样本。第二步，剔除 2001

－2009 年间设立、撤销以及出现合并、拆分等导致区划变化的县级单位（共计 20 个），保

留仅更名的县级单位，剩余 1577 个样本。第三步，为了消除异常值的影响，对所有连续变

量在 1 和 99 分位点上进行缩尾处理。第四步，针对单一被解释变量缺失的样本，通过缺失

值检验（Nicholson et al.，2015）来验证这些缺失值的存在是否会导致回归结果出现偏差。检

验结果显示，农药使用量、化肥施用量和地膜使用量缺失值的存在对回归结果无显著影响，

因此本文不进行缺失值填补处理。经过一系列严格筛选，最终得到 1577 个样本 2001－2009

年的平衡面板数据。 

（二）模型设定 

双重差分模型（Difference-in-Differences，DID）是政策评估领域的主要研究方法之一，

已有许多学者（Nunn and Qian，2014）运用双重差分方法对政策效果进行评估。由于农机购

置补贴政策是在县级层面依照试点次序逐年展开的，因此本文将农机购置补贴政策视为一项

“准自然实验”，设立如下多时点双重差分模型： 

, 0 1 , , ,ln lni t i t j i t i t i t

j

Y P C                         （1） 

其中， ,i tY 代表第 i 个县第 t 年的农业机械化水平以及污染性农业生产行为，其中污染性

农业生产行为包括化肥施用、农药使用、地膜使用及秸秆焚烧。为了消除异方差的影响，并

方便对不同污染性农业生产行为进行直观比较，本文对被解释变量及控制变量均作取对数处

                                                   
①
从全国范围来看，产生秸秆较多的玉米、小麦、水稻等作物的收获时间一般是每年的 5 月至 12 月，而当

年作物秸秆的焚烧一般要持续到下一年种植季开始（即 5 月）之前，可见当年种植作物的秸秆焚烧时间跨

度应为当年 5 月至次年 4 月，因此本文用当年 5 月至次年 4 月的秸秆焚烧火点数目之和来代表当年的焚烧

总量。例如，2001 年的秸秆焚烧火点总量为 2001 年 5 月至 2002 年 4 月的月度火点数目的加总。 

②
由于行政区划调整、统计口径变化等原因，每年的样本数量均有所变动，2001 年为 3107 个，2002 年为

3068 个，2003 年为 3110 个，2004 年为 3113 个，2005－2008 年为 2075 个，2009 年为 2076 个。 
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理。虚拟变量 ,i tP 取值为 0 或 1，取 1 代表第 i 个县第 t 年实施了农机购置补贴政策，取 0 代

表第 i 个县第 t 年未实施农机购置补贴政策。 ,i tC 为控制变量，包括农作物播种面积、粮食生

产水平、农业产值占比以及农村居民收入。 i 和 t 分别表示个体固定效应和时间固定效应，

,i t 为随机干扰项。本文重点关注系数 1 ，它反映了剔除其他因素干扰后农机购置补贴政策

的净影响。 

进一步，本文对农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为的作用机制进行检验，主要

检验以下两种机制：一是农机购置补贴政策能否通过调整农业种植结构影响污染性农业生产

行为，其中农业种植结构用粮食播种面积占农作物总播种面积的比例测度；二是农机购置补

贴政策能否通过促进农业劳动力转移影响污染性农业生产行为，其中农业劳动力转移由农业

人口净流失量测度。 

本文的中介变量（粮食播种面积占比、农业人口净流失量）并不是外生的随机干预变量，

如果将内生的中介变量简单地加入到原有的多时点双重差分模型中，可能导致估计结果有偏。

此外，本文的中介变量对不同污染性农业生产行为的影响还可能存在差异。鉴于此，本文无

法应用传统的中介效应检验模型进行机制检验。考虑到现有研究已经验证了粮食播种面积占

比及农业人口净流失量对污染性农业生产行为的影响，本文只需检验政策变量对中介变量的

影响，即可验证农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为的机制。具体模型设定如下： 

, 0 1 , , ,lni t i t j i t i t i t

j

M P C                             （2） 

其中， ,i tM 是中介变量，包括粮食播种面积占比和农业人口净流失量。其他变量含义同

上。 

（三）变量描述 

1.被解释变量。基于前文的理论分析，本文选取农业机械化水平以及化肥施用、农药使

用、地膜使用及秸秆焚烧这四种典型的污染性农业生产行为作为被解释变量。本文认为，化

肥、农药、农膜使用量越大，秸秆焚烧火点数目越多，农业生产对生态环境的破坏程度越高。 

2.解释变量。本文核心解释变量为“是否实施了农机购置补贴政策”。根据农机购置补贴

试点县名单，本文构造了虚拟变量 ,i tP ， ,i tP 取值为 0 表示第 i 个县第 t 年还没有实施农机购

置补贴政策；若试点县于某一年开始实施农机购置补贴政策，则该年及其后年份的 ,i tP 均取
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值为 1。 

3.控制变量。农机购置补贴政策试点县的选取基本遵循了以下三条标准：一是试点县耕

地相对集中，粮食生产能力强；二是试点县具有较强的农业机械需求；三是试点县具备一定

的财政实力（周振等，2016b）。基于此，结合已有文献和可得数据，本文控制了粮食生产水

平、农作物播种面积、农业产值占比以及农村居民收入四个变量。这四个变量为农机购置补

贴政策试点县选取时考虑的主要因素，且与化肥施用、秸秆焚烧等污染性农业生产行为存在

较强的相关性，控制上述变量可以在一定程度上解决由于遗漏变量导致的内生性问题。 

4.中介变量。本文选取了两个中介变量：一是粮食播种面积占比，用各县粮食播种面积

占农作物总播种面积的比例测度；二是农业人口净流失量，用县级农林牧渔业从业人员的年

度变化量测度。 

 

表 1      变量定义与描述性统计 

变量名称 变量定义 均值 标准差 最小值 最大值 

农业机械化水平 农业机械总动力（千瓦） 294420.300 298006.800 13447.000 1544000.000 

化肥施用 
化肥施用量（按折纯法计算）

（吨） 
21363.510 21011.060 96.000 108801.000 

农药使用 农药使用量（吨） 619.475 737.924 4.000 3945.000 

地膜使用 地膜使用量（吨） 430.636 542.502 4.000 2992.000 

秸秆焚烧 秸秆焚烧火点数目（个） 26.060 53.417 0.000 340.000 

农机购置补贴政

策 

是否实施农机购置补贴政

策：已实施=1，未实施=0 
0.400 0.490 0.000 1.000 

粮食生产水平 粮食单位面积产量（吨/公顷） 4.950 1.603 0.989 9.123 

农作物播种面积 农作物总播种面积（公顷） 70558.810 52929.210 2941.000 276950.000 

农业产值占比 
农业产值占农林牧渔业总产

值的比例（%） 
55.018 14.621 0.161 99.750 

农村居民收入 农村居民人均纯收入（元） 3335.060 1825.527 770.000 9966.000 

粮食播种面积占

比 

粮食播种面积占农作物总播

种面积的比例（%） 
66.711 15.475 16.928 96.377 

农业人口净流失

量 

当年农林牧渔业从业人员数

减去上一年农林牧渔业从业

人员数（人） 

-3261.498 18785.830 -108100.000 74200.000 

注：表中数据为 2001－2009 年的均值。 

 

四、回归结果与讨论 

 

（一）农机购置补贴政策对农业机械化水平的影响 

本文首先检验农机购置补贴政策是否必然导致农业机械化水平的提高。表 2 报告了农机
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购置补贴政策对农业机械化水平影响的估计结果，（1）列与（2）列为不加控制变量的估计

结果，（3）列与（4）列为加入控制变量的估计结果。回归结果显示，农机购置补贴政策对

当年以及下一年的农业机械化水平都有显著的正向影响。根据（3）列和（4）列的估计结果，

农机购置补贴政策实施后，实施县当年农业机械化水平平均提高 3.7%，下一年农业机械化

水平平均提高 4.2%。这表明农机购置补贴政策的效果在实施当年不能全部体现，农机购置

补贴政策对农业机械化水平具有持续影响，一种可能的解释是，农业机械具有耐用品的属性，

补贴政策虽然可以在当年显著提高农机装备存量，但机械化的推广使用需要一定的时间，因

此导致了政策对农业机械化水平的持续影响。该实证结果表明，农机购置补贴政策确实为农

业机械化水平重要的外生冲击。 

 

表 2  农机购置补贴政策对农业机械化水平影响的回归结果 

 因变量：农业机械化水平 

 （1） （2） （3） （4） 

农机购置补贴政策（当年） 0.044***  0.037***  

 （0.009）  （0.009）  

农机购置补贴政策（上一年）  0.053***  0.042*** 

  （0.010）  （0.010） 

常数项 11.870*** 11.870*** 9.240*** 9.255*** 

 （0.008） （0.008） （0.327） （0.326） 

控制变量 否 否 是 是 

地区固定效应 是 是 是 是 

时间固定效应 是 是 是 是 

观测值 14065 14065 13715 13715 

R2 0.367 0.367 0.386 0.386 

注：本文选择使用县级层面的聚类标准误以获得稳健的估计结果； ***、**和*分别表示 1%、5%和 10%

的显著性水平，后文同。 

 

（二）农机购置补贴政策对污染性农业生产行为的影响 

表 3 报告了农机购置补贴政策对当年污染性农业生产行为的影响效果，表 4 报告了农

机购置补贴政策对下一年污染性农业生产行为的影响效果。估计结果表明：第一，农机购置

补贴政策的实施显著减少了当年及下一年的地膜使用量。根据表 3 和表 4 中（1）列的估计

结果，农机购置补贴政策的实施，使试点县当年地膜使用量平均减少了 4.5%，下一年地膜

使用量平均减少了 4.7%。第二，农机购置补贴政策的实施会显著增加下一年的秸秆焚烧火

点数目。根据表 3 和表 4 中列（2）的估计结果，政策实施后，当年秸秆焚烧火点数目没有
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显著变化，下一年秸秆焚烧火点数目平均增加了 7.8%，这表明农机购置补贴政策对秸秆焚

烧火点数目的影响具有滞后性。第三，农机购置补贴政策对化肥施用量和农药使用量的影响

不显著。根据表 3 和表 4 中（3）列和（4）列的估计结果，农机购置补贴政策对当年及下一

年的化肥施用量和农药使用量均没有显著影响，可能的原因在于，政策补贴的农机具主要适

用于机耕、机播等生产环节，对有助于化肥和农药减量的农机具补贴力度较弱。综上可知，

农机购置补贴政策会对污染性农业生产行为中的地膜使用和秸秆焚烧行为产生影响，而对农

药使用、化肥施用行为无显著影响，且这种政策的影响具有一定的滞后性。研究假说 1 得证。 

 

表 3  农机购置补贴政策对当年污染性农业生产行为影响的回归结果 

 地膜使用 秸秆焚烧 化肥施用 农药使用 

 （1） （2） （3） （4） 

农机购置补贴政策（当年） -0.045*** 0.028 0.003 0.017 

 （0.015） （0.032） （0.007） （0.012） 

常数项 1.654*** 2.556*** 4.911*** 1.735*** 

 （0.525） （0.754） （0.431） （0.502） 

控制变量 是 是 是 是 

地区固定效应 是 是 是 是 

时间固定效应 是 是 是 是 

观测值量 13747 10380 13788 13756 

R2 0.116 0.293 0.180 0.124 

 

表 4    农机购置补贴政策对下一年污染性农业生产行为影响的回归结果 

 地膜使用 秸秆焚烧 化肥施用 农药使用 

 （1） （2） （3） （4） 

农机购置补贴政策（上一年） -0.047*** 0.078** 0.004 0.005 

 （0.016） （0.034） （0.009） （0.015） 

常数项 1.640*** 2.627*** 4.914*** 1.728*** 

 （0.525） （0.753） （0.431） （0.502） 

控制变量 是 是 是 是 

地区固定效应 是 是 是 是 

时间固定效应 是 是 是 是 

观测值量 13747 10380 13788 13756 

R2 0.116 0.293 0.180 0.124 

 

（三）农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为的机制 

本文进一步检验了农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为的机制，结果如表 5 所

示。其中，（1）列和（2）列分别报告了农机购置补贴政策对当年及下一年粮食播种面积占
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比的影响，（3）列和（4）列分别报告了农机购置补贴政策对当年及下一年农业人口净流失

量的影响。 

（1）列和（2）列的估计结果显示，农机购置补贴政策实施后，实施县当年粮食播种面

积占农作物总播种面积的比值平均提高了 0.941，下一年比值平均提高了 1.470，这表明农机

购置补贴政策的实施会促使试点县粮食播种面积占比显著提高。农机购置补贴政策导致的农

业种植结构变化会对生态环境产生两方面影响：第一，考虑到大部分的农业机械适用于粮食

作物（郑旭媛、徐志刚，2016），而地膜主要用于蔬菜、花卉、水果等经济作物，因此地膜

使用量会伴随着粮食播种面积占比提高而减少。第二，由于秸秆主要来自于玉米、水稻、小

麦等粮食作物，在回收渠道有限的情况下，政策试点县的秸秆总量会增加，秸秆焚烧火点数

目也会相应增加（王舒娟、蔡荣，2014）。综上，农机购置补贴政策会通过改变农业种植结

构对污染性农业生产行为产生影响，进而影响生态环境。 

（4）列的估计结果显示，农机购置补贴政策对下一年农业人口净流失量有显著的负向

影响，这表明农机购置补贴政策可以加快农业劳动力转移。政策实施一年后，更多的农业劳

动力流向非农部门，这意味着农机购置补贴政策实施带来的机械化水平提高强化了农业机械

对人工的替代作用，这与徐建国、张勋（2016）、李谷成等（2018）的研究结论一致。农业

机械化实际上是机械对人力和畜力的替代，也是资本对劳动力的替代。当机械要素相对劳动

力更加丰富时，农户倾向于利用机械代替劳动力，从而将劳动力从农业生产中上解放出来，

从事报酬更高的非农行业。劳动力向非农部门转移带来的另一个结果是劳动密集型农业生产

行为减少，如地膜使用和秸秆综合回收利用行为的减少（黄武等，2012）。可见，农业机械

化水平提高导致的农业劳动力流出，会改变农户对污染性投入要素的使用方式和对农业生产

废弃物的处理方式，进而对生态环境产生影响。综上，研究假说 2 得证。 

 

表 5    农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为机制的检验结果 

 粮食播种面积占比 粮食播种面积占比 农业人口净流失量 农业人口净流失量 

 （1） （2） （3） （4） 

农机购置补贴政策 

（当年） 

0.941***  -77.290  

（0.178）  （534.100）  

农机购置补贴政策 

（上一年） 

 1.470***  -1267.000*** 

 （0.218）  （462.000） 

常数项 64.170 *** 64.930*** -45489.000 -46919.000 

 （7.478） （7.480） （28535.000） （28532.000） 

控制变量 是 是 是 是 
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地区固定效应 是 是 是 是 

时间固定效应 是 是 是 是 

观测值量 13835 13835 12091 12091 

R2 0.053 0.056 0.011 0.011 

 

五、稳健性检验 

 

（一）平行趋势检验 

双重差分模型估计有效的前提之一是实验组和对照组在政策实施前满足平行趋势假设。

考虑到各县农机购置补贴政策的试点年份不一致，本文选取各县政策实施前一年作为该县的

基准年，以考察处理组和对照组的变化趋势。具体地，本文检验了各县农机购置补贴政策实

施前 7 年一直到政策实施后 4 年的趋势变化，实证模型设定如下： 

0

4

, 0 , , ,

-7

ln lni t k i t k j i t i t i t

k j

Y P C     



                      （3） 

其中， 0t 代表农机购置补贴政策试点当年，
0,i t kP 

为虚拟变量，表示第 i 个县在
0t k 年

是否实施了农机购置补贴政策，
0,i t kP 

仅在 0t k 这一年取值为 1，其他年份均取值为 0。其

他变量含义与前文同。 

如图 3 所示，在控制了一系列可观测变量的条件下，农机购置补贴政策实施前试点县与

非试点县之间的农业机械总动力变化趋势并无明显差异，而政策实施后的每一年农业机械总

动力在控制组和处理组之间均呈现出显著差异。可见，样本基本满足使用多时点双重差分法

所要求的平行趋势。 
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图 3  平行趋势检验结果 

注：①本图描绘了由（3）式得到的
0,i t kP  的逐年估计系数

k ，置信区间为 95%；②横轴的“-1”代表政

策实施前一年，“0”代表政策实施当年，“1”代表政策实施后一年，依此类推。 

 

（二）安慰剂效应 

为检验上文的实证结果是否由不可观测因素驱动，借鉴 Cai et al.（2016）的研究，本文

通过随机分配试点县进行安慰剂检验。具体地，随机产生一个农机购置补贴政策试点县名单，

从而产生一个错误的估计： 1

false 。由于该政策试点是随机生成的，因此安慰剂检验的政策虚

拟变量不会对因变量产生显著影响，即 1

false =0。若 1

false 的估计系数在统计上显著偏离于零，

则表明模型设定存在识别偏误。 

为了避免小概率事件对估计结果的干扰，本文把（1）式重复回归 1000 次，纵向合并

1000 次的回归系数及标准误后，得到图 4 所示的核密度分布图。大样本情况下，当置信水

平为 95%时，t 临界值为 1.96。这意味着，当 2t  时，拒绝原假设的可能性超过 95%。由图

4 可知，农机购置补贴政策对农业机械化水平、地膜使用以及秸秆焚烧的影响系数的 t 值分

布在 0 附近，这表明本文的实证结果并非是由不可观测的其他因素导致，本文核心结论得到

进一步验证。 
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（a）农业机械化水平 

 

（b）地膜使用 

 

                  （c）秸秆焚烧 

 

图 4  安慰剂检验结果 
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六、主要结论与政策含义 

 

本文利用农机购置补贴政策“先试点、再逐步推广”的准自然实验特征，通过构建多时点

双重差分模型估计了农机购置补贴政策对试点县农业机械化水平和四种污染性农业生产行

为的影响，并检验了农机购置补贴政策影响污染性农业生产行为的作用机制，以此来评估农

业机械化的环境效应。 

研究发现：第一，农机购置补贴政策显著提升了地区农业机械化水平，且该影响具有持

续性。第二，农机购置补贴政策对不同污染性农业生产行为的影响存在差异，且具有一定的

滞后性。具体而言，农机购置补贴政策显著减少了当年及下一年的地膜使用量，增加了下一

年秸秆焚烧火点数目，但对化肥施用量和农药使用量的影响不显著。第三，农机购置补贴政

策主要是通过提高粮食作物播种面积占比和促进农业劳动力转移间接影响生态环境。 

本文的研究启示在于：第一，学者在研究农机购置补贴政策效果时，不能仅从经济角度

测算政策的成本收益，还须关注政策对生态环境的短期和长期影响，否则会高估或者低估政

策的实际收益。第二，国家在农机购置补贴政策的设计中要重视机械化水平提升在农业绿色

转型中的作用，实施更为精准的农机购置补贴政策，既要注重机械化的广度，又要兼顾机械

化的深度，特别在绿色生产技术的薄弱环节要加快推进全程机械化。第三，要注重政策的连

锁效应。本文研究发现，农机购置补贴政策可以通过改变农业种植结构和促进农业劳动力转

移间接对生态环境产生影响。这说明，在农业政策制定过程中，不能仅着眼于政策的直接作

用，还需要通盘考虑宏观经济、人口、技术发展趋势等因素，深入分析政策传导链条，全面

评估可能产生的政策连锁效应，从而制定更加合理有效的政策措施。第四，要注重政策影响

的差异性。本文的研究发现，农业机械化水平提高并不一定产生负的环境效应，例如在增加

秸秆焚烧火点数目的同时，也降低了地膜使用量，这说明政策影响的评估不能依靠单一指标，

而应建立一套综合评价体系，从多个角度评估政策效应。 
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The Environmental Effects of Agricultural Mechanization: 

Evidence from Agricultural Machinery Purchase Subsidy 

Policy 

 

Tian Xiaohui  Li Wei  Li Rong 

 

Abstract: Will agricultural mechanization affect the ecological environment? Based on 

China's agricultural production data at the county level and satellite remote sensing data, from 

agricultural machinery purchase subsidy policy this unique angle, this paper views the quasi-natural 

experimental characteristics of the policy as exogenous shocks of agricultural mechanization and 

uses the Difference-in-Differences (DID) approach to measure the impacts of agricultural machinery 

purchase subsidy policy on polluting agricultural production behaviors and its mechanisms. The 

results show that the agricultural machinery purchase subsidy policy significantly improved the 

level of agricultural mechanization, and the effects of the policy on polluting agricultural production 

behaviors were different, and there was a certain lag. Specifically, the policy significantly reduced 

the use of plastic film in the current year and the next year, the policy increased the number of straw-

burning points in the next year after the policy started, and the policy had no significant effects on 

the use of chemical fertilizer and pesticide. This paper further explores the mechanisms of the 

impacts, and the results show that the policy had corresponding impacts on the ecological 

environment by expanding the proportion of grain sown area and promoting the outflow of the 

agricultural labor force, which changed the way farmers used polluting inputs and treated 

agricultural production waste. 

Keywords: Agricultural Mechanization; Production Behavior; Crop Structure; Labor Mobility; 

Difference-in-Differences 

 

 


