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摘　 要: 成年子女外出与留守父母健康关系是学界经典议题之一, 但已有研究对此

并未达成共识。 区分子女对父母经济和时间两种代际支持方式, 基于 CHARLS
 

2018 数据, 采用广义倾向得分匹配方法和中介效应模型, 对成年子女外出与农村

留守父母健康关系进行了再验证。 研究发现, 成年子女外出对农村留守父母健康同

时存在正向的经济支持效应和负向的时间缺失效应, 当家庭子女外出比例较低时,
正向的经济支持效应占主导, 促进了父母健康改善; 当家庭子女外出比例较高时,
负向的时间缺失效应占主导, 不利于父母健康改善, 两种效应综合作用使得其对留

守父母健康的影响随着外出比例由低到高呈现 “先升后降” 的倒 “U” 型关系。
家庭经济状况和父母年龄段异质性分析表明, 子女外出对低资产家庭或老年父母健

康的正向经济支持效应更大, 对高资产家庭或中年父母健康的负向时间缺失效应更

大。 研究结论的政策涵义是, 应倡导子女经济支持和时间投入并举的孝亲方式, 积

极推进就地城镇化, 丰富乡村文化生活, 提高农村留守群体生活质量。
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Abstract:
 

The
 

relationship
 

between
 

adult
 

children
 

migration
 

and
 

their
 

left-behind
 

parents’
 

health
 

is
 

one
 

of
 

the
 

classic
 

academic
 

issues,
 

but
 

there
 

is
 

no
 

consensus
 

on
 

this.
 

This
 

paper
 

distinguishes
 

two
 

intergenerational
 

support
 

methods
 

of
 

children’s
 

financial
 

and
 

time
 

support
 

to
 

their
 

parents.
 

Based
 

on
 

the
 

data
 

of
 

CHARLS
 

2018,
 

the
 

generalized
 

propensity
 

score
 

matching
 

method
 

and
 

the
 

mediating
 

effect
 

model
 

are
 

used
 

to
 

re-examining
 

the
 

relationship
 

between
 

rural
 

adult
 

children
 

migration
 

and
 

their
 

parents’
 

health.
 

The
 

study
 

found
 

that
 

rural
 

adult
 

children
 

migration
 

have
 

both
 

positive
 

financial
 

support
 

and
 

negative
 

time-deficiency
 

effects
 

on
 

the
 

health
 

of
 

their
 

parents.
 

When
 

the
 

proportion
 

of
 

children
 

migration
 

is
 

low,
 

the
 

positive
 

economic
 

effect
 

is
 

dominant,
 

which
 

promotes
 

the
 

better
 

health
 

of
 

parents.
 

When
 

the
 

proportion
 

of
 

children
 

migration
 

is
 

high,
 

the
 

negative
 

missing
 

effect
 

dominates,
 

which
 

is
 

not
 

conducive
 

to
 

the
 

improvement
 

of
 

parents’
 

health.
 

The
 

combination
 

of
 

the
 

two
 

effects
 

makes
 

its
 

impact
 

on
 

the
 

health
 

of
 

parents
 

appear
 

the
 

inverted
 

“ U ”
 

shape
 

of
 

“ rising
 

first
 

and
 

then
 

falling ”.
 

Further
 

analysis
 

shows
 

that
 

children’s
 

migration
 

has
 

a
 

greater
 

positive
 

economic
 

support
 

effect
 

on
 

the
 

health
 

of
 

low-
equity

 

families
 

or
 

elderly
 

parents,
 

and
 

a
 

greater
 

negative
 

time-loss
 

effect
 

on
 

the
 

health
 

of
 

high-equity
 

families
 

or
 

middle-aged
 

parents.
 

The
 

policy
 

implication
 

of
 

the
 

research
 

conclusion
 

is
 

that
 

advocating
 

the
 

way
 

of
 

filial
 

piety
 

for
 

children’ s
 

economic
 

support
 

and
 

time
 

investment,
 

actively
 

promoting
 

local
 

urbanization,
 

enriching
 

rural
 

cultural
 

life
 

and
 

improving
 

life
 

quality
 

of
 

the
 

left-behind
 

groups
 

in
 

rural
 

areas.
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一、 引言

随着我国城镇化进程不断加快, 农村大量青壮年劳动力去往城市发展, 《2020 年农民工

监测调查报告》 显示, 我国外出就业的农村劳动力仍然有 2. 85 亿。 农村青壮年劳动力向城

镇大规模转移使得城镇化率也逐渐提高, 2019 年户籍人口城镇化率为 44. 38%, 常住人口城

镇化率突破 60%①。 受城乡二元结构体制下户籍制度及其派生政策的限制, 农村子代的 “流

动” 和父辈的 “留守” 已成为中国农村社会的生活常态, 子代向城镇定居式的转移打破了

传统家庭养老体系[1] 。 与城镇相比, 农村社会保障体系虽已具规模, 但保障水平仍然较低,
大量的青壮年劳动力外出必然影响留守老年人的生活质量与健康水平, 且由于经济水平较

低、 医疗资源相对匮乏以及缺少成年子女的照料陪伴, 庞大的农村留守群体的健康状况更具

·901·
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脆弱性[2] 。 人口流动与老龄化给我国农村地区的养老保障带来了挑战。 在此背景下, 农村

留守父母健康问题不仅关系到人口城镇化和农村养老保障政策的制定, 也成为 “健康中国

2030” 战略中构建健康老龄化体系的重要一环。
现阶段, 有限的农村社会养老保障制度和传统的孝道观念使得家庭养老仍然是农村养老

的主要方式, 很多农村父母通过与成年子女共同居住获得老年生活所需要的经济支持、 生活

照料与精神慰藉[3] , 因而农村成年子女主要通过两种代际支持方式发挥养老作用: 经济支

持以及照料陪伴时间投入[4-5] 。 子女外出行为引发了传统孝亲模式中主、 客体的空间分离,
改变了家庭代际支持形式, 强化了不受空间和时间限制的经济支持, 弱化了受空间和时间

限制的生活照料和精神慰藉[6] , 从而对父母健康存在相反的影响路径[7] 。 一方面, 新迁

移经济学理论认为, 子女由生计资源不足的农村向城镇流动和定居有助于提升其生计水

平, 增强其为父母提供经济支持的基础与能力, 可以通过汇款或实物等形式给留守父母

回馈更多的生计资源[8] , 从而改善家庭生活或者医疗支付条件[9] , 对父母健康产生积极

的经济支持效应[10] ; 另一方面, 传统孝亲观念认为, 子女外出行为产生的空间隔离会大

幅减少对父母生活照料与陪伴的时间投入[11] , 加重老人的劳动负担, 特别是我国农村地

区的养老保障制度发展还不够完善, 农村子女长期外出可能有悖于传统家庭养老观念和

孝亲模式[12] , 对父母健康产生消极的时间缺失效应。 然而当下农村, 子女外出对留守父

母健康带来的两种效应孰强孰弱? 二者对于留守父母健康产生的总影响如何? 既有研究

似乎并未形成定论。
有鉴于此, 本文从代际支持的视角重新审视成年子女外出与农村留守父母健康的关系,

利用具有全国代表性的大样本数据, 通过广义倾向得分匹配方法克服样本自选择偏误, 估计

子女外出对留守父母健康的非线性影响, 并使用中介效应模型识别代际经济支持和时间缺失

两种影响效应的大小, 解释这种非线性影响的作用机制, 最后考察子女外出对不同年龄段父

母健康影响的异质性。 本研究的边际贡献在于, 通过理论分析和计量模型识别出农村家庭中

子女外出状态的多样性对留守父母健康的边际效应, 并通过机制验证这种边际效应的异质

性, 为既有关于子女外出与留守父母健康研究中的分歧提供合理解释。 研究结论可以为农村

中老年留守父母群体养老和健康干预政策的制定提供理论依据。

二、 文献回顾与理论分析

1. 子女外出与父母健康关系: 文献回顾与分歧总结

健康经济学领域已有大量文献探讨子女外出对父母健康状况产生的总影响, 分别形成了

“健康促进说” 和 “健康抑制说” 两种截然不同的观点, 均获得了一定的经验证据支持。
“健康促进说” 侧重关注子女外出给父母带来更多的经济支持, 通过改善家庭生活和医疗支

付条件, 从而对留守父母健康产生正向影响[13-14] ; 而 “健康抑制说” 则强调子女外出会对

留守父母造成照料与陪伴的缺失[15] , 加重其家务负担和农业劳动负担[16] , 同时也有可能增

加隔代照料的负担[17] , 从而对留守父母的健康产生负面影响。 既有研究对于子女外出与父

母健康关系的争论, 究其主要原因有如下几点。
·011·
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一是研究对象存在较大差别。 部分文献的研究对象是 45 岁以上的中老年父母[18-19] , 也

有部分文献将研究对象限定为 50 岁甚至是 60 岁以上的老年父母[20-21] , 显然, 对于不同年

龄段的父母而言①, 健康现状以及健康水平的变化并不具有可比性, 且对于子女外出所产生

的生理和心理反应也存在异质性。
二是父母健康水平的衡量指标差异较大。 纵观已有研究对于健康衡量指标的选取, 有的

采用主观健康评价指标, 如受访时点的自评健康状况[22] 、 认知状况[17] 、 生活满意度评价

等[23] , 也有的采用多维度的躯体健康或心理健康测评等客观健康评价指标, 如 BMI、 抑郁

程度[7] 、 过去四周患病率等[24] 。 这些指标均为受访者在调查时点健康状况的存量水平, 它

们反映的是受访者此刻的身体健康状况, 受到被访问者生命历程中所有经历等不可观测因素

的影响极大。 而家庭子女外出是一个流量, 它仅能反映子女在某个时间段的外出情况, 如果

使用流量变量来分析对存量变量的影响则不能科学地反映两者之间的关系[25] 。
三是对于 “成年子女外出” 这一核心解释变量的定义不统一。 以往研究对于 “ 成

年子女外出” 的定义大致可以划分为两种, 即与父母同住的成年子女外出行为以及非

同住的成年子女外出行为。 研究同住子女外出的文献相信同住成年子女对父母的生活

照料和情感性支持较多, 与父母的互动最密切, 在所有子女中, 同住成年子女的外出

对父母的影响最大 [ 24] 。 而研究非同住子女外出的文献则认为, 现阶段农村父母与成年

子女同住的传统家庭结构占比迅速降低, 农村父母居住的独立性增强, 仅与配偶居住

已成为目前农村中老年父母重要的居住方式 [ 19] 。 因此不同的定义方式会导致结果出现

显著差异。
四是以往研究仅考虑家庭中是否有子女外出或是外出子女数量, 认为子女外出对留守父

母健康影响的边际效应是同质的, 而忽略了农村成年子女外出状态的多样性, 无法区分不同

的子女外出比例对留守父母代际支持的差异性。 譬如在多子女家庭中, 子女全部外出与仅有

部分子女外出两种情形, 显然会对父母健康产生不同的影响结果。 同时, 绝对指标本身就可

能存在内生性问题, 可能造成最终结果的偏误。
综上所述, 成年子女外出对留守父母健康同时存在两种相反的影响路径, 即正向的经济

支持效应和负向的时间缺失效应, 目前既有文献主要集中于评估子女外出对父母健康的总影

响, 但核心指标衡量的差异和内在作用机制验证的缺乏, 导致研究结论尚存在较大分歧。
2. 基于代际支持理论的机制分析

本文充分考虑上述分歧原因, 基于代际支持的视角认为, 成年子女外出对留守父母健康

的影响不仅仅是单一的促进或抑制, 而应该是正向的经济支持效应和负向的时间缺失效应相

互作用的结果。 在当下中国农村, 成年子女外出行为是农村家庭面临流动性约束时作出的理

性选择, 子女由农村向城市流动或定居有助于其获取更多的生计资源, 通过代际经济支持对

父母健康产生一定的积极影响, 同时也会因为代际居住空间分离而无法对留守父母提供必要

的生活照料与陪伴, 从而对父母健康产生消极影响[6] 。

·111·
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按照 《中华人民共和国老年人权益保障法》 的划分, 将 45—59 周岁定义为中年人, 达到 60 周岁定义为老年人。
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需要深入探讨的是, 农村家庭成年子女外出状态具有多样性, 其会对留守父母代际支持

(经济和时间) 的获得造成差异, 从而对其健康产生异质性影响。 在代际经济支持方面, 当

家庭中子女外出比例较低时, 父母虽然不缺乏子女的经常性照料与陪伴, 但面临的流动性约

束却较强, 家庭生活条件或者医疗资源获取能力较差, 父母对缓解家庭流动性约束的需求也

较为强烈, 因而在子女低外出比例下, 流动性增加对于父母健康改善的边际效应较高, 此时

适当增加家庭子女外出比例, 可以通过代际经济支持在很大程度上缓解留守父母面临的流动

性约束, 进而改善家庭生活条件或者医疗资源获取能力, 对父母健康改善产生正的净效应;
当家庭中子女外出比例较高时, 充足的代际经济支持使得家庭生活条件或者医疗资源获取能

力较好, 父母面临的流动性约束较弱, 因而在子女高外出比例下, 流动性增加对于父母健康

改善的边际效应较低, 此时继续增加经济支持对父母健康改善的作用不再显著。 在代际时间

缺失方面, 随着家庭中子女外出比例的提高和时间的延长, 留守父母的农业生产和家庭劳动

负担明显加重[26] , 同时, 由于子女不常在身边而带来的孤独感增强, 对于家庭子女陪伴照

料的精神需求也迅速上升, 如若不能得到响应, 那么子女外出对留守父母健康带来的时间缺

失效应就会逐渐显现[27] , 且子女外出比例越高, 时间缺失效应越显著, 对父母健康改善产

生的负向边际效应越高, 最终超过正向的经济支持效应, 导致对父母健康的净效应变为负。
因此, 随着家庭中成年子女外出比例的增加, 代际经济支持对父母健康产生积极影响的边际

效应在逐渐下降, 而代际时间缺失对父母健康产生消极影响的边际效应在逐渐上升, 导致对

父母健康改善作用存在一个理论上的拐点, 详见图 1。

图 1　 成年子女外出比例与留守父母健康的关系

当家庭成年子女外出比例低于 t∗ 时,
随着比例的持续提高, 子女外出对父母健

康积极影响的边际效应要大于消极影响的

边际效应, 导致总影响的斜率 (净效应)
为正, 父母健康总体水平逐渐增加; 当家

庭成年子女外出比例高于 t∗ 时, 随着比例

的持续提高, 子女外出对父母健康消极影

响的边际效应要大于积极影响的边际效应,
导致总影响的斜率 (净效应) 为负, 父母

健康总体水平逐渐降低。 即农村子女外出

对父母健康的总影响与外出比例之间呈现

出 “先升后降” 的倒 “U” 型关系。 据此, 本文提出以下假设。
假说 1: 较低的成年子女外出比例会促进父母健康变好, 而较高的成年子女外出比例则

不利于父母健康变好。 即随着家庭成年子女外出比例从低到高, 其对留守父母健康的总影响

呈现 “先升后降” 的倒 “U” 型关系。
假说 2: 当成年子女外出比例较低时, 其对留守父母健康正向的经济支持效应高于负向

的时间缺失效应, 导致净效应为正; 当成年子女外出比例较高时, 其对留守父母健康负向的

时间缺失效应高于正向的经济支持效应, 导致净效应为负。
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三、 研究设计

1. 数据来源与处理

本文数据来源于北京大学社会科学调查中心
 

“中国健康与养老追踪调查 (CHARLS) ”,
CHARLS 于 2011 年开始全国范围的基线调查, 包括个人和村居层面的问卷, 之后每隔两年

进行一次个人层面的追踪调查, 最新一期的调查数据 (CHARLS
 

2018) 于 2020 年 9 月份公

布。 由于本文主要被解释变量是个体自评健康变化, 为了控制影响个体健康的部分滞留效

应, 选取 2015 年和 2018 年都接受过追踪调查的 45 周岁以上中老年个体, 然后筛选出在

2018 年调查数据中信息完整的农村地区样本, 并与村居数据匹配形成截面数据。 此外, 家

庭成年子女外出比例是本文的关键解释变量, 因此样本需要满足至少有一个成年子女的中老

年群体。 最后剔除数据中关键变量存在缺失和极端值的样本, 并对部分数据进行简单运算和

正态化处理, 最终获得 6927 份分析样本, 覆盖全国 27 个省份 285 个村庄。
2. 变量筛选与统计描述

本文关注的被解释变量是父母健康, 如何科学地度量个体健康水平成为关键问题, 以往

研究对此存在较大分歧, 而无论是躯体健康还是心理健康, 均为个体在受访时点存量的健康

现状。 本文的研究目的是分析家庭成年子女外出对父母健康产生的影响, 这一影响反映的本

就是父母健康的变化情况, 如果使用存量健康现状则不能科学地衡量, 因而本文因变量选择

的是父母自评健康变化, 这是一个流量变量, 反映某一时间段内的变化情况, 与该时间段内

子女外出相对应。 此外, 有研究指出自评健康作为一种综合性主观评价, 受到不可观测因素

影响极大, 极易产生测量误差[7] 。 因而本文保留父母自评健康变化这一主观评价指标, 同

时引入客观健康评价指标日常生活活动能力 ( ADL) 以及心理健康指标抑郁程度量表, 替

换自评健康变化以提供稳健性检验, 并在后面的估计过程中充分考虑了父母不同年龄段健康

水平以及子女外出影响的异质性。 具体来看: ①调查问卷中受访者自评健康变化的选项包

括: 与上一次访问相比变好了、 差不多以及变差了, 本文将受访者回答变好了记为 1, 回答

差不多或变差记为 0; ②调查问卷中受访者日常生活活动能力包括基本日常生活活动能力

(BADL) 和工具性日常生活活动能力 (IADL), 总计 11 项活动和技能项目, 本文以相应项

目的累计独立完成个数进行测度, 数值越大表明受访者可独立完成的项目越多, 躯体健康状

况越好; ③调查问卷中受访者被问及最近一周的感觉及行为, 并对 10 个问题的反馈采取计

分制, 借鉴刘畅等的处理方式[19] , 对于消极性问题, 出现频率最少的计 0 分, 最多的计 3
分, 积极性问题的计分方式则相反, 抑郁程度量表得分越高表明受访者心理健康状况越差。

本文关注的核心解释变量是农村家庭成年子女外出, 以往研究忽略了子女外出状态的多

样性, 从而造成结论的分歧, 本文使用家庭子女外出比例来反映状态的多样性。 外出子女数

占家庭子女总数的比例是一个相对指标, 与是否有子女外出和子女外出数量等绝对指标相

比, 不仅淡化了指标本身的内生性问题, 具有较好的可比性, 还能够识别出家庭子女外出状

态多样性对父母健康可能存在的非线性影响。 此外, 既有研究多使用家户子女的概念定义

“子女外出”, 即与父母同住、 属于同一家户且外出的子女, 这一界定方法容易忽视不与父

母同住子女的影响, 从而引起结论的分歧。 本文不具体区分家户子女和非家户子女, 而是通
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过与父母血缘关系来识别家庭成年子女, 比较符合农村传统家庭观念, 同时根据该子女在调

查时点是否跨县外出且一年中在外常住六个月及以上这两个条件来定义 “子女外出”。
本文选取的中介变量是家庭外出子女经济支持总额, CHARLS

 

2018 数据仅提供了非家

户子女给予父母经济支持的信息, 并且家户成员如何共同分担整个家庭的生活开支等信息无

法从中明确分离, 故本文使用非家户子女在调查年份前一年给予父母的经济支持总额, 作为

子女经济支持的代理变量。
本文选取的协变量包括父母个体、 家庭和村庄特征以及其过去的健康行为, 其中, 父母

个体和家庭特征包括性别、 年龄、 受教育年限、 配偶状况、 是否从事农业生产以及家户资产

拥有量, 父母过去的健康行为包括是否吸烟、 饮酒、 患慢性病数量、 是否参与医疗保险, 村

庄特征包括村庄活动场所个数、 距最近医院的距离、 村庄污染情况、 是否使用冲水厕所、 村

庄人口外出比例、 村庄现有企业数以及村人均纯收入。
表 1 汇报了所有变量的定义, 并对样本总体以及分年龄组进行描述性统计。 家庭子女外

出比例在样本总体中的均值为 52. 5%, 在中年父母样本组中的比例为 51. 4%, 略低于老年

父母样本组, 说明随着父母年龄的增长, 家庭中成年子女外出的比例也在增加, 这也导致外

出子女对老年父母的经济支持力度要高于中年父母。 以自评健康变化衡量父母总体健康状

况, 样本总体自评健康变好的平均概率约为 9%, 其在分年龄组中的差异并不明显; 以日

　 　
表 1　 变量定义与描述性统计

变量名 定义
45—59 岁
(n= 2792)

60 岁及以上
(n= 4135)

样本总体
(n= 6927)

均值 标准差 均值 标准差 均值 标准差

自评健康变化 1 =变好; 0 =变差和无变化 0. 085 0. 279 0. 092 0. 289
 

0. 089 0. 285
 

日常生活活动能力 11 项日常活动累计独立完成个数 9. 549
 

2. 983
 

8. 836 2. 574
 

9. 262 2. 769
 

抑郁程度 10 个问题累计得分: 0—30 19. 126 5. 685 18. 077 7. 116 18. 500 6. 596
家庭外出子女比例 家庭外出子女数量占比 0. 514 0. 398 0. 533 0. 336

 

0. 525 0. 363
 

外出子女经济支持总额 元, 取自然对数 5. 858 3. 744 6. 790 3. 014
 

6. 414 3. 359
 

性别 1 =男; 0 =女 0. 463 0. 499 0. 556 0. 497
 

0. 519 0. 500
 

年龄 岁 53. 061 3. 746 69. 335 7. 449
 

62. 776 10. 124
 

受教育年限 年 5. 098 3. 461 3. 075 3. 068
 

3. 890 3. 381
 

配偶 1 =有配偶; 0 =其他 0. 899 0. 301 0. 660 0. 474
 

0. 756 0. 429
 

吸烟 1 =是; 0 =否 0. 019 0. 136 0. 022 0. 146
 

0. 021 0. 142
 

饮酒 1 =是; 0 =否 0. 253 0. 435 0. 270 0. 444
 

0. 263 0. 440
 

患慢性病数量 种 1. 270 1. 355 1. 729 1. 522
 

1. 544 1. 474
 

参与医疗保险 1 =是; 0 =否 0. 019 0. 135 0. 022 0. 148
 

0. 021 0. 143
 

从事农业生产 1 =是; 0 =否 0. 689 0. 463 0. 541 0. 498
 

0. 601 0. 490
 

家户资产 元, 取自然对数 8. 432 2. 060 6. 625 3. 085
 

7. 353 2. 860
 

活动场所个数 个 2. 523 2. 891 2. 441 2. 872
 

2. 474 2. 880
 

距最近医院的距离 千米 1. 591
 

4. 508
 

1. 470 4. 472
 

1. 536
 

4. 486
 

村庄污染情况 1 =很严重和有一些;
0 =基本没有和完全没有

 0. 457
 

0. 782
 

0. 427
 

0. 761
 

0. 439
 

0. 769
 

冲水厕所 1 =是; 0 =否 0. 303
 

0. 460
 

0. 317
 

0. 465
 

0. 312
 

0. 463
 

村庄人口外出比例 本村外出工作人员占总人口的比例 0. 271
 

0. 405
 

0. 323
 

0. 467
 

0. 302
 

0. 444
 

村企业数 个 4. 317
 

10. 651
 

3. 844
 

10. 001
 

4. 035
 

10. 270
 

村人均纯收入 元, 取自然对数 7. 930
 

1. 200
 

7. 870
 

1. 203
 

7. 894
 

1. 202
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常生活活动能力来衡量父母躯体健康状况, 样本总体平均能完成约 9. 3 个项目, 其中, 中年

父母样本组平均能完成约 9. 5 个项目, 略高于老年父母样本组。 由此可见, 中年父母在躯体

健康水平上的表现优于老年父母。 值得注意的是, 在以抑郁程度衡量父母心理健康状况时,
中年父母样本组平均抑郁程度略高于老年样本组, 反映出中年父母的生活压力与劳累感较之

老年父母更高, 对子女外出带来的负面影响更为敏感。 在控制变量中, 中年父母受教育年

限、 配偶状况、 是否仍然从事农业生产以及家户资产拥有量的样本均值均高于老年父母, 而

是否吸烟、 饮酒、 参与医疗保险以及患慢性病数量的样本均值均低于老年父母。
3. 模型设定与估计方法

本文目的在于评估农村家庭成年子女外出对留守父母健康水平变化的影响, 以揭示二者

之间的因果关系。 以往研究显示, 家庭子女外出行为并非是一个随机事件, 可能受到其所在

家庭和村庄特征等一些可观测因素的影响, 也可能受到父母和子女自身个人能力、 情感等一

些不可观测因素的影响, 同时, 父母健康状况也可能会反向影响其子女外出行为。 因此, 必

须选择合理的估计方法以排除上述干扰因果关系识别的因素, 才能得到无偏的估计结果。 本

文利用广义倾向得分匹配 ( GPSM) 法控制匹配变量并构造随机试验来进行 “反事实” 估

计, 与传统的倾向得分匹配 (PSM) 方法相比, GPSM 方法不仅解决了样本自选择偏误带来

的内生性问题, 还能够对多元或者连续型变量的处理效应进行评估[28] , 通过个体的平均剂

量反应函数 ( Average
 

Dose-response
 

Function) 以及处理效应 ( Treatment
 

Effect), 识别出子

女外出状态多样性对父母健康的非线性影响, 适用于本文对子女外出异质性处理效应的评

估。 与传统的 PSM 方法类似, GPSM 同样需要满足条件独立性假设以及协变量的平衡性条

件, 即处理变量 T= t 与协变量 X 独立, 以保证每种不同的处理强度均与潜在结果独立。
借鉴平野和伊本斯 (Hirano

 

and
 

Imbens) 的处理方法[29] , GPSM 估计具体可分为以下三

个步骤: 首先, 根据协变量 X i 估算子女外出比例的条件概率密度。 由于 GPSM 方法要求处

理变量是一个取值落于 [0, 1] 之间且满足正态分布的连续型变量, 本文中处理变量子女

外出比例的分布密度取值虽然落于 [0, 1] 之间, 但根据 T 检验结果可以判断该密度分布

不满足正态分布假定, 在 [0, 1] 区间上略偏向集中于 1 值一侧。 因此本文采用瓜尔达巴

西奥 (Guardabascio) 和文图拉 (Ventura) 提出的分数逻辑回归模型 (Fractional
 

logit) 修正

处理变量的密度函数[30] , 具体形式如下:

E(Ti | X i) ≡ F(X i β) =
exp(X i β)

1 + exp(X i β)
(1)

　 　 其中, E(Ti | X i) 为给定协变量 X i 条件下处理变量 Ti 的期望值, F(X i β) 为服从 Logistic
分布的累积分布函数, β 为协变量 X i 的待估计参数。 根据 (1) 式可以进一步估计出第 i 个

观测样本的倾向得分值 R̂ i, 即控制协变量 X i 后处理变量 Ti 取值为 t 的概率, 可被表示为处

理变量的条件概率密度函数 r( t, x) = fT | X( t | x) , 具体表达式如下:

R̂ i = [F(X i β)] Ti·[1 - F(X i β)] 1-Ti (2)

　 　 其次, 根据处理变量 Ti 和倾向得分值 R̂ i 构造结果变量 Yi 的条件期望模型, 模型形式一
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般不超过三阶多项式, 为得到稳健的模型拟合结果, 本文将模型形式设置为三阶多项式:

E Yi | Ti, R̂ i( ) = α0 + α1Ti + α2T2
i + α3T3

i + α4R̂ i + α5R̂2
i + α6R̂3

i + α7Ti R̂ i (3)

　 　 最后, 在 (3) 式的基础上, 将倾向得分值 R̂ i 替换为条件概率密度函数 r( t, x) , 可以

得到平均剂量反应函数 μ( t) 和处理效应 TE( t) 的估计结果:

μ( t) = 1
N∑

N

i = 1
[ α̂0 +α̂1 t +α̂2 t2 +α̂3 t3 +α̂4 r̂( t, X i) +α̂5 r̂( t, X i) 2 +

α̂6 r̂( t, X i) 3 +α̂7 t·r̂( t, X i)] (4)
TE( t) = μ( t) - μ(0), t = 0. 01, 0. 02, …, 0. 99, 1 (5)

四、 实证结果与分析

1. 子女外出比例的 Fractional
 

logit 回归

在进行广义倾向得分匹配前, 需要先基于 Fractional
 

logit 模型估计处理变量家庭子女外

出比例的条件概率密度函数, 具体模型如 (1) 式所示。 首先在模型中仅加入个人和家庭层

面的控制变量, 估计结果见表 2 第 (1) 列, 然后再继续添加村庄层面的控制变量, 估计结

果见表 2 第 (2) 列。 可以发现, 在控制了村庄层面特征的影响后, 多数控制变量对家庭子

女外出比例的影响仍然显著, 从模型拟合优度的 AIC 指标和对数似然函数值来看, 模型得

以较好拟合。 根据表 2 第 (2) 列的结果, 在个人和家庭特征层面, 父母年龄、 受教育年

限、 有配偶、 饮酒、 从事农业生产以及家庭高资产拥有量等变量与子女外出比例呈显著正相

关, 而父母患慢性病数量变量与家庭子女外出比例则呈显著负相关。 在村庄特征层面, 村庄

人口外出比例以及村庄人均纯收入与家庭子女外出比例呈显著正相关, 而村庄活动场所个数

和企业数量与家庭子女外出比例则呈显著负相关。 这些控制变量的估计结果基本符合实际,
同时也证实了子女外出行为并非随机发生的, 而是在很大程度上受到其所在家庭以及村庄特

征的影响, 因而有必要使用 GPSM 估计方法来克服子女外出行为的自选择偏误问题。
2. 子女外出比例对留守父母健康变化的处理效应

在估计家庭子女外出比例分布的基础上, 进一步计算倾向得分值并进行匹配。 为检验匹

配质量高低, 需要对匹配结果进行匹配平衡性检验。 平衡条件的检验除了要求选择合适的协

变量外, 还要求对样本进行合适的匹配分组和分段, 由于子女外出比例在区间 [0, 1] 上

的分布密度略偏向于 1 值一侧, 为了近似等分外出比例的处理强度, 本文对外出比例取值较

小的区间粗分, 对取值较大的区间细分, 选取外出比例为 0. 333、 0. 499、 0. 625 和 0. 749 作

为临界值将样本区分为 5 组, 最终匹配平衡性检验结果如表 3 所示。 通过对比未经匹配调整

和经过匹配调整后的样本在主要协变量上的统计差异, 可以发现在匹配前, 处理组与对照组

样本各个协变量的均值相差较大, 且在统计意义上较为显著, 但经过 GPSM 选出参照对象

后, 处理组与对照组样本协变量的均值差异明显缩小, T 检验的结果表明, 除了样本年龄变

量在不同比例分组中均有显著差异外, 其余变量在不同组别之间基本无显著区别。 说明经过

GPSM 匹配后, 处理组与对照组样本的协变量特征基本不存在系统误差, 具有较高的相似
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　 　 表 2　 成年子女外出比例的 Fractional
 

logit 回归结果

变量 (1) (2)
性别 -0. 063 -0. 066

( -1. 520) ( -1. 610)
年龄 0. 016∗∗∗ 0. 013∗∗∗

(7. 510) (6. 060)
受教育年限 0. 034∗∗∗ 0. 036∗∗∗

(5. 680) (5. 910)
配偶 0. 240∗∗∗ 0. 318∗∗∗

(5. 280) (6. 890)
吸烟 -0. 033 -0. 016

( -0. 260) ( -0. 130)
饮酒 0. 137∗∗∗ 0. 107∗∗

(3. 100) (2. 420)
患慢性病数量 -0. 036∗∗∗ -0. 024∗∗

( -3. 000) ( -1. 990)
参与医疗保险 -0. 115 -0. 110

( -0. 990) ( -0. 930)
从事农业生产 0. 217∗∗∗ 0. 142∗∗∗

(5. 720) (3. 690)
家户资产 0. 030∗∗∗ 0. 040∗∗∗

(4. 450) (5. 850)
村庄活动场所个数 -0. 036∗∗∗

( -4. 740)
村庄距最近医院的距离 -0. 004

( -1. 010)
村庄污染情况 0. 010

(0. 400)
村庄是否有冲水厕所 0. 008

(0. 170)
村庄人口外出比例 0. 289∗∗∗

(5. 150)
村庄企业数 -0. 006∗∗∗

( -2. 870)
村庄人均纯收入 0. 026∗

(1. 660)
省份固定效应 控制 控制

AIC 1. 145 1. 101
对数似然函数值 -3953. 319 -3792. 921
观测值 6927 6927

　 　 注:∗ 、∗∗
 

和∗∗∗分别表示在 10%、 5%和 1%的水平上显著, 括
号内为 z 值或 t 值。 下同。

度, 从而确保了较好的匹配质量以及有

效的匹配估计结果。
图 2 是通过 GPSM 方法得到的子女

外出比例与父母自评健康变化之间的关

系, 图 2 ( a) 报告的是平均剂量反应

函数图, 即子女外出比例对父母自评健

康变化的非线性影响, 图 2 ( b) 报告

的是处理效应图, 即子女外出比例对父

母自评健康变化的处理效应①。 需要注

意的是, 在子女外出比例超过 0. 8 之

后, 图 2 ( b) 处理效应函数的上下
 

95%置信区间会膨胀, 从而估计结果的

统计显著性难以得到保证。 因此, 在子

女外出比例处于 ( 0, 0. 80] 的区间

内, 图 2 ( a) 显示子女外出比例与父

母自评健康变化之间呈现出明显的倒

“U” 型关系, 即随着家庭子女外出比例

从低到高, 其对父母健康的总影响 “先
升后降”, 总影响最大值对应的子女外

出比例为 0. 33。 进一步地, 通过计算不

同子女外出比例下父母自评健康变化与

无子女外出下父母自评健康变化的差异,
得出子女外出比例对父母自评健康变化

的处理效应如图 2 (b) 所示, 当子女外

出比例在 (0, 0. 33] 区间时, 对父母

自评健康变化的处理效应为正; 当子女

外出比例在 (0. 33, 0. 80] 区间时, 对

父母自评健康变化的处理效应为负, 处

理效应为 0 这一临界点对应的子女外出

比例为 0. 33, 由图 2 (a) 可知, 此时对

父母健康的促进作用达到最大, 即最有利于父母健康变好。 至此, 图 2 验证了假说 1 成立。
3. 基于代际支持的影响机制检验

上面分析指出, 成年子女外出行为给农村留守父母增加了代际经济支持, 减少了代际时

间陪伴, 对父母健康存在正负相反的两方面影响路径: 经济支持效应的影响为正, 时间缺失
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根据比亚和马太 (Bia
 

and
 

Mattei) 的研究[31] , 处理效应函数可视为平均剂量反应函数在每个处理强度上的导数。
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　 　 表 3　 GPSM 的匹配平衡性检验

变量 匹配前
匹配后子女外出比例的区间分割

[0, 0. 333] (0. 333, 0. 499] (0. 499, 0. 625] (0. 625, 0. 749] (0. 749, 1]
性别 -0. 046∗∗∗ 0. 004 -0. 018 0. 015 -0. 036∗ -0. 001

( -3. 090) (0. 310) ( -0. 880) (1. 060) ( -1. 740) ( -0. 030)
年龄 -4. 251∗∗∗ 1. 077∗∗∗ -4. 004∗∗∗ -0. 531∗ -2. 020∗∗∗ 1. 607∗∗∗

( -14. 370) (3. 830) ( -10. 030) ( -1. 810) ( -4. 800) (5. 430)
受教育年限 0. 085 -0. 029 0. 367∗∗∗ -0. 015 0. 059 -0. 060

(0. 840) ( -0. 310) (2. 760) ( -0. 160) (0. 440) ( -0. 650)
配偶 0. 050∗∗∗ 0. 002 0. 084∗∗∗ -0. 017 0. 011 -0. 033∗∗∗

(3. 960) (0. 200) (5. 120) ( -1. 420) (0. 610) ( -2. 640)
吸烟 0. 002 -0. 003 0. 003 0. 004 -0. 004 0. 002

(0. 500) ( -0. 630) (0. 360) (0. 880) (0. 710) (0. 470)
饮酒 -0. 018∗ -0. 006 0. 010 0. 001 0. 010 -0. 009

( -1. 670) ( -0. 460) (0. 540) (0. 070) (0. 540) ( -0. 750)
患慢性病数量 -0. 132∗∗∗ 0. 010 -0. 118∗∗ 0. 050 -0. 100 0. 047

( -3. 030) (0. 230) ( -1. 980) (1. 160) ( -1. 630) (1. 130)
参与医疗保险 0. 002 0. 001 0. 004 0. 001 -0. 007 0. 004

(0. 460) (0. 310) (0. 670) (0. 100) ( -1. 200) (0. 930)
从事农业生产 -0. 017∗ 0. 007 0. 015 -0. 001 0. 019 -0. 013

( -1. 710) (0. 520) (0. 810) ( -0. 050) (0. 950) ( -0. 910)
家户资产 0. 351∗∗∗ -0. 038 0. 608∗∗∗ -0. 039 0. 005 -0. 189∗∗

(4. 150) ( -0. 510) (5. 670) ( -0. 490) (0. 040) ( -2. 190)
村庄活动场所个数 0. 629∗∗∗ -0. 121 0. 175 0. 174∗∗ 0. 211∗ -0. 231∗∗∗

(7. 400) ( -1. 620) (1. 630) (2. 200) (1. 840) ( -2. 760)
村庄距最近医院的距离 0. 062 0. 069 0. 081 -0. 184 0. 242 0. 004

(0. 460) (0. 554) (4. 550) ( -1. 420) (1. 310) (0. 030)
村庄污染情况 0. 066∗∗∗ 0. 005 0. 004 -0. 002 -0. 038 0. 005

(2. 890) (0. 230) (0. 120) ( -0. 090) ( -1. 200) (0. 240)
村庄是否有冲水厕所 0. 042∗∗∗ -0. 003 -0. 024 0. 008 0. 007 -0. 007

(3. 090) ( -0. 190) ( -1. 300) (0. 630) (0. 380) ( -0. 510)
村庄人口外出比例 -0. 052∗∗∗ 0. 005 -0. 001 0. 013 -0. 036∗∗ -0. 019∗

( -3. 960) (0. 360) ( -0. 070) (0. 970) ( -2. 090) ( -1. 750)
村庄企业数 2. 096∗∗∗ -0. 400 0. 547 0. 032 0. 766∗ -0. 313

(6. 910) (0. 360) (1. 510) (0. 120) (1. 800) ( -0. 960)
村庄人均纯收入 0. 067∗ -0. 019 0. 071 -0. 017 0. 060 -0. 056

(1. 890) ( -0. 570) (1. 500) ( -0. 480) (1. 210) ( -1. 590)

效应的影响为负。 GPSM 方法的估计结果揭示了不同子女外出比例对父母健康变化的总影响

以及净效应符号的判定, 然而, 基本结果呈现出的倒 “U” 型关系是否如理论分析所释, 是

两种效应的综合作用还依赖于对其中机制进行检验。 由于难以获得子女外出造成的对父母照

料与陪伴时间减少的数据, 无法对时间缺失效应这一影响路径进行直接检验, 但 CHARLS
数据记录了父母从非同住的外出子女那里获得的经济支持总额, 因而本文构建中介效应模型

首先对子女外出对父母健康变化带来的总效应与经济支持效应进行直接识别, 然后在总效应

中剔除经济支持效应, 借此对时间缺失效应进行间接识别。 模型具体形式如下:
Healthi = c·Treati + Controlsi + μi

Ecotransi = a·Treati + Controlsi + εi

Healthi =c′·Treati + b·Ecotransi + Controlsi + νi

ì

î

í
ïï

ïï
(6)
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图 2　 成年子女外出比例与留守父母自评健康变化的关系

　 　 说明: Bootstrap 自助抽样次数为 100 次, 下同。

　 　 式 (6) 中, 被解释变量 Healthi 表示样本个体的健康变化, 核心解释变量 Treati 表示父

母所在家庭的子女外出比例, 中介变量 Ecotransi 表示外出子女对父母的经济支持总额,
Controlsi 为一组控制变量, 与 GPSM 模型中的协变量一致。 系数 c 捕捉子女外出对父母健康

变化的净效应, 系数 a 捕捉子女外出对代际经济支持的影响, 系数 b 分离子女代际经济支持

对父母健康变化的影响, 系数 a 和 b 的乘积为中介效应, 识别子女外出对父母健康变化的经

济支持效应, 系数 c′为剔除经济支持效应后的剩余效应, 用来识别子女外出对父母健康变化

的时间缺失效应。 完成本文机制检验需要满足如下计量识别策略: 在子女外出比例较低的区

间内 (即子女外出比例小于 0. 33), 系数
 

c>0, 检验子女外出对父母自评健康变化的净效应

为正; 系数 a>0、 b>0 且 ab>0, 检验子女外出对父母自评健康变化带来的经济支持效应为

正; 系数 c′<0, 检验子女外出对父母自评健康变化带来的时间缺失效应为负, 且 |ab| > | c′ |
检验子女外出比例较低时的经济支持效应超过时间缺失效应。 在子女外出比例较高的区间内

(即子女外出比例大于 0. 33), 系数
 

c<0, 检验子女外出对父母自评健康变化的净效应为负;
系数 a>0、 b>0 且 ab>0, 检验子女外出对父母自评健康变化带来的经济支持效应为正; 系数

c′<0, 检验子女外出对父母自评健康变化带来的时间缺失效应为负, 且 | c′ | > | ab | 检验子

女外出比例较高时的时间缺失效应超过经济支持效应。 表 4 汇报了模型估计结果。

表 4　 成年子女外出对留守父母健康影响的中介效应模型估计结果

变量

子女外出比例较低 子女外出比例较高
 

全样本

自评健康
变化

代际经济
支持

自评健康
变化

自评健康
变化

代际经济
支持

自评健康
变化

自评健康
变化

代际经济
支持

自评健康
变化

子女外出 0. 024∗ 2. 132∗∗∗ -0. 002∗∗ -0. 016 0. 595∗∗∗ -0. 017 0. 006 1. 423∗∗∗ -0. 002∗

(1. 640) (7. 480) ( -2. 050) ( -0. 900) (2. 580) ( -0. 960) (0. 960) (10. 650) (1. 820)
代际经济支持 0. 029∗ 0. 002∗ 0. 007

(1. 660) (1. 640) (0. 720)
控制变量 控制 控制 控制

Sobel 检验 0. 062∗∗ 0. 001∗ 0. 010∗

(1. 970) (1. 650) (1. 800)
观测值 1832 　 　 5095 　 　 6927

　 　 注: Sobel 中介效应检验对应模型中 ab 乘积的判定。
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　 　 在子女外出比例较低的区间内, 对父母自评健康变化的净效应显著为正 (系数 c 为

0. 024, 在 10%的统计水平上显著), 且对代际经济支持具有显著的促进作用, (系数 a 为

2. 132, 在 1%的统计水平上显著), 并通过代际经济支持促进了父母自评健康变好 (系数 b
为 0. 029, 在 10%的统计水平上显著)。 此外, 中介效应显著为正 (系数 ab 为 0. 062, 在 5%
的统计水平上显著), 表明子女外出对父母自评健康变好的经济支持路径成立, 剔除代际经

济支持效应后, 分离出的时间缺失效应显著为负 (系数 c′为-0. 002, 在 5%的统计水平上显

著), 且时间缺失效应的绝对值小于经济支持效应。 在子女外出比例较高的区间内, 对父母

自评健康变化的净效应为负 (系数 c 为-0. 016), 仍然对代际经济支持具有显著的促进作用

(系数 a 为 0. 595, 在 1%的统计水平上显著), 并通过代际经济支持促进了父母自评健康变

好 (系数 b 为 0. 002, 在 10%的统计水平上显著)。 这里代际经济支持的中介效应仍然成立

(系数 ab 为 0. 001, 在 10%的统计水平上显著), 剔除经济支持效应得到的时间缺失效应为

负 (系数 c′为-0. 017), 绝对值大于经济支持效应。 通过横向比较两组实证结果可以发现,
当子女外出比例较低时, 对父母健康带来的经济支持效应更大、 更显著, 而时间缺失效应则

相对较小; 当子女外出比例较高时, 对父母健康带来的时间缺失效应更大, 而经济支持效应

则相对较小, 与理论预期一致。 最后, 在全样本的回归结果中, 仍然能够捕捉到子女外出对

父母健康带来的正向经济支持效应和负向时间缺失效应, 但此时经济支持效应高于时间缺失

效应使得最终的总影响为正, 且居于子女外出比例高、 低强度分组结果之间。 因此, 中介效

应模型的实证结果基本能够验证子女外出对父母健康的影响机制, 即假说 2 成立。

五、 拓展分析

1. 稳健性检验

前面的实证分析均以父母自评健康变化这一综合性主观评价指标作为结果变量进行估

计, 为了保证结果的稳健性, 本文引入日常生活活动能力 ( ADL) 和抑郁程度量表 ( CES-
D) 这两个评价指标, 分别衡量父母躯体健康和心理健康状况, 替换自评健康变化重新进行

GPSM
 

匹配, 结果见图 3 和图 4。 从平均剂量反应函数图来看, 子女外出比例对父母躯体健

康的影响同样满足倒 “U” 型曲线, 而由于抑郁程度量表属于消极性问题, 子女外出比例对

父母心理健康的影响呈现正 “U” 型关系。 从处理效应图来看, 子女外出比例对父母躯体健

康的处理效应也符合 “先正后负” 的基本结论, 同样由于抑郁程度量表属于消极性问题,
因而子女外出比例对父母心理健康的处理效应表现为 “先负后正”, 其基本涵义仍然与研究

假说 1 保持一致, 因此可以认为本文的基本结论是稳健的。
2. 家庭经济状况异质性分析

通过代际经济支持来缓解家庭面临的流动性约束, 是子女外出改善留守父母健康水平的

重要途径之一, 因而探讨不同家庭经济状况下子女外出行为对父母健康影响的差异, 将有助

于进一步理解代际经济支持作用机制的发挥。 本文根据样本家庭总资产的中位数, 将总样本

划分为高资产家庭组和低资产家庭组两个子样本分别进行 GPSM 估计。 图 5 和图 6 表明, 在

两组子样本中, 子女外出行为对父母自评健康变化均产生了显著影响。 不同之处在于, 当子
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图 3　 成年子女外出比例与留守父母躯体健康的关系

图 4　 成年子女外出比例与留守父母心理健康的关系

女外出比例处于区间 (0. 25, 0. 80] 时, 高资产家庭父母自评健康变化的剂量反应函数图

出现了明显的下降, 而低资产家庭父母自评健康变化则始终呈缓慢上升趋势。 处理效应图也

证实了在子女外出后, 高资产家庭父母自评健康变化的下降速率更快。 根据前面的理论分

析, 可能的原因在于, 相较于低资产家庭样本组, 高资产家庭经济状况较好, 面临的流动性

约束较低, 代际经济支持的健康改善效应有限, 仅存在于 (0, 0. 25] 这一比例区间, 当子

女外出比例超过 0. 25 时, 这一积极效应则很快地被代际时间缺失的消极影响所掩盖, 从而

对留守父母健康的 “净效应” 转为负。
3. 父母年龄段异质性分析

考虑到既有文献的分歧可能是由于研究对象年龄段差异造成的, 本文进一步考察不同年

龄段父母的健康水平以及子女外出影响的异质性, 同时检验研究的基本结论在不同子样本中

是否仍然稳健。 本文将总样本划分为 45—59 周岁中年父母组和 60 周岁及以上老年父母组两

个子样本分别进行 GPSM 估计。 从图 7 和图 8 来看, 子女外出比例对父母自评健康变化影响

的基本结论依然保持稳健, 但也表现出了一定的异质性: 当子女外出比例处于 (0, 0. 40]
的较低区间内, 中年父母自评健康的剂量反应函数图在 0. 1 以上变化, 而老年父母自评健康
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图 5　 成年子女外出比例与低资产家庭留守父母自评健康变化的关系

图 6　 成年子女外出比例与高资产家庭留守父母自评健康变化的关系

的剂量反应函数图则在 0. 1 以下变动; 当子女外出比例处于 (0. 40, 0. 80] 的较高区间内,
中年父母自评健康变化的剂量反应函数图的下降幅度大于老年父母样本组。 处理效应图也证

实了在子女发生外出行为后, 中年父母自评健康变化的下降速率更快。 这意味着, 虽然中年

父母在自评健康水平上的表现优于老年父母, 但对于子女外出行为的反应更为敏感。 这一结

果与连玉君等学者的观点一致[18] , 但并不支持刘畅等学者的结论[19] , 可能的原因是: 其

一, 从代际经济支持的角度来看, 老年父母的子女一般在 30 岁以上, 已经具有相对独立的

经济基础和赡养能力, 进入子女反馈父母的赡养阶段, 因而老年父母从外出子女那里获得的

代际经济支持相较于中年父母更大, 而中年父母的子女年龄一般在 30 岁以下, 通常处于事

业和家庭的起步阶段, 收入相对较低, 不仅经济上难以补贴父母, 反而可能需要父母的经济

支持, 这导致子女外出无法提供改善父母健康的代际经济支持效应; 其二, 从代际时间缺失

的角度来看, 老年父母的子女能够兼顾代际经济支持与时间投入, 可以满足老年父母的精神

慰藉, 而中年父母的子女外出后难以兼顾对父母的陪伴时间投入, 且中年父母同时面临支持

外出子女生活以及赡养自己高龄父母的双重压力, 从而增加了其经济压力以及生活劳累感,
导致子女外出对中年父母健康的时间缺失效应更加明显。
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图 7　 成年子女外出比例与中年留守父母自评健康变化的关系

图 8　 成年子女外出比例与老年留守父母自评健康变化的关系

六、 结论与建议

1. 研究结论

在当前城乡结构二元化和农村人口老龄化的双重背景下, 本文围绕 “子女外出与父母

健康关系” 这一议题, 通过梳理既有文献, 阐明了分歧所在以及产生分歧的原因, 并基于

代际支持的视角探讨了成年子女外出对留守父母健康的影响机制。 文章使用 CHARLS
 

2018
数据, 运用 GPSM 方法识别出子女外出状态多样性对农村留守父母健康的非线性影响, 并通

过中介效应模型进行机制识别。 研究发现, 在控制其他条件不变的情况下, 随着家庭成年子

女外出比例从低到高, 其对留守父母自评健康变化的总影响呈现 “先升后降” 的倒 “ U”
型关系。 这一结论在将主观健康评价指标替换为躯体健康客观指标和心理健康指标后仍然保

持稳健。 产生这一结果的内在机制是, 成年子女外出对父母健康存在正向的经济支持效应和

负向的时间缺失效应, 这两种效应随着子女外出比例的变化而此消彼长, 叠加后对父母健康

产生异质性的边际效应。 分组回归结果表明, 子女外出比例较低或是家庭流动性约束较强

时, 代际经济支持对留守父母健康的正向边际效应大, 代际时间缺失的负向边际效应小; 子

女外出比例较高或是家庭流动性约束较弱时, 代际经济支持对留守父母健康的正向边际效应

小, 代际时间缺失的负向边际效应大, 从而对父母健康变化产生异质性的边际效应。 此外,
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相较于 60 周岁以上老年父母, 子女高外出比例对 45—59 周岁中年父母健康的弱化效应更

大, 因而子女外出对中年父母健康的冲击同样应当引起足够重视。 本文的研究结论在一定程

度上调和了既有关于成年子女外出与父母健康研究文献中的分歧, 从家庭子女外出状态多样

性的角度提供了一种新的理解: 子女外出对留守父母健康的总影响表现为 “促进” 还是

“抑制” 主要取决于既定外出比例下两种效应的大小。
2. 政策建议

本文的结论可以为政府部门保障农村留守父母的健康福利水平提供相应政策依据。
首先, 应大力倡导子女经济支持和时间投入并举的孝亲方式。 成年外出子女的经济与时

间两种代际支持途径, 对于保障农村留守父母健康福利同等重要, 应当权衡好二者的关系,
妥善安排家庭中外出人员数量与时间。 同时, 政府部门还应充分保障外来务工人员的正常休

假权, 鼓励其利用法定节假日休假返乡探亲, 适当增加其对留守父母的陪伴照料时间。
其次, 应积极实施乡村振兴战略, 加快推进就地城镇化。 近年来随着乡村振兴战略的有

效实施, 农村劳动力跨省流动比例有所降低, 2020 年外出农民工中, 选择跨省流动的有

7052 万人, 比上年减少 456 万人, 下降 6. 1%; 选择在省内就业的有 9907 万人, 与上年基

本持平 (注: 数据来源于国家统计局 《2020 年农民工监测调查报告》 )。 越来越多的农村

青壮年选择就近就地城镇化, 不仅可以兼顾经济支持, 还能提高对留守父母的时间陪伴, 从

而有利于留守父母健康水平改善。 为此, 政府部门在推进城镇化的过程中应当扩大农村居民

近距离就业和创业的机会, 鼓励农村外出青壮年劳动力返乡 “回流”, 既能提高子女赡养父

母的经济基础, 又能保障子女照料陪伴父母的时间。
最后, 应努力提高农村留守群体生活质量。 当前农村家庭养老依然占主导地位, 在子女

外出导致家庭养老存在缺失的情况下, 应当鼓励外出子女通过定期汇款、 代买代购等多种方

式提高留守父母的生活水平, 政府部门还应积极开展各类乡村文化活动, 及时响应留守父母

的精神需求, 缓解外出子女对父母赡养的代际时间缺失。
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