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摘 要

本文研究基尼系数的估计问题. 国家统计局每年发布的统计年鉴包含城镇和农村个人收入的分

组数据, 但分点不相同并且未公布. 这些情况对于估计整个社会的基尼系数带来挑战. 本文对于两个总

体按照一定比例混合后的新总体, 针对来自原来两个总体的分组数据, 给出了新总体的基尼系数的下

限. 并将所得的结果用于计算我国城乡合在一起时基尼系数的下限值. 这些结果容易推广到更多总体

混合情形, 也可以应用到其它实际情况的基尼系数的估计, 比如国家或地区的联合体.
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§1. 引 言

如众所知, 基尼系数是衡量一个国家或地区人们贫富差距的重要指标, 也可以用于检

验政府政策(特别是税收政策)在调节收入分配上的作用[1]. 在我国经济迅猛发展的今天, 人

们的收入差距也在明显扩大. 如何科学地计算每年的基尼系数, 是我国政府和人民群众十

分关心的问题, 也是当今人们的热门话题.

应该指出, 如果有了大量的原始调查数据, 计算基尼系数是不难的, 我们可用数学公式

表明这一点.

用Y表示某国家或地区单个人的年收入, 将这个Y看成随机变量, 其分布函数是F (x),

即F (x) = P(Y ≤ x) (表示随机变量Y取值不超过x的概率). 我们恒假设

Y ≥ 0, 0 < EY < ∞, (1.1)

这里EY是Y的数学期望(均值), 以下用µ表示EY . 令

F−1(u) = inf{x : F (x) > u} (0 < u < 1), (1.2)

L(p) =
1
µ

∫ p

0
F−1(u)du (0 ≤ p ≤ 1), (1.3)

G = 1− 2
∫ 1

0
L(p)dp, (1.4)
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368 应用概率统计 第二十八卷

F−1(u)是F (x)的广义反函数, 即u分位数, L(p)是著名的Lorenz曲线, G就是Y (或者分布函

数F (x))的基尼系数.

以上是Lorenz函数和基尼(Gini)系数的最一般定义[2]. 若对Y有大量的原始调查数据

y1, y2, . . . , yn (yi是第i个人的年收入), 令

Gn =
1

2n2yn

n∑
i=1

n∑
j=1

|yi − yj |, (1.5)

其中yn = (1/n)
n∑

i=1
yi. Gn是数组{y1, . . . , yn}的“基尼系数”, 它是C. Gini在1912年首先提

出来的[3]. 可以证明, 只要y1, . . . , yn是简单随机样本, 则P
(

lim
n→∞Gn = G

)
= 1 (见[2]). 换句

话说, Gn是G的强相合估计. [4]还在极广泛的条件下证明了Gn的渐近正态性, 从而给出了

大样本情形下G的置信区间.

问题在于, 大多数国家和地区并不公布原始的调查数据, 而只是公布分组数据. 以中国

国家统计局在《中国统计年鉴》上公布的2003∼2009年的数据为例, 把每年的年收入调查数

据从小到大分成了若干组(城镇为8组, 农村为5组), 只给出每组的人数(如城镇)或其占全体

被调查总人数的比例(如农村)以及每组的人均年收入(参看下文). 针对这种分组数据, 如何

给出基尼系数的合适估计?

这是一个从上世纪七十年代以来受到各国广泛关注的重要问题, 迄今已有多项研究成

果, 尚未完全解决(参看[5]至[12]). 针对一个总体Y的分组数据的数学模型是这样的.

设

a0 = 0 < a1 < a2 < · · · < as < as+1 = ∞,

pi =





P(Y ≤ a1), i = 1;

P(ai−1 < Y ≤ ai), i = 2, . . . , s + 1,

µi =





E(Y |Y ≤ a1), i = 1;

E(Y |ai−1 < Y ≤ ai), i = 2, . . . , s + 1.

这里E(Y |A)表示事件A发生的条件下Y的条件期望. 第1组对应的收入区间是[0, a1], 第i组

对应的收入区间是(ai−1, ai] (i ≥ 2), µi是第i组人均年收入.

由于被调查的人数很大, 依据频率与概率的关系以及大数定律, 我们可以认为这些pi,

µi是已知的, pi就是第i组被调查人数占全体被调查人数的比例, µi就是第i组被调查的人均

收入.

“分组数据”分为两大类型: 第一类是各收入分界点a1, a2, . . . , as+1秘而不宣, 第二类是

各收入分界点公开于众.

有了数据{pi, µi, i = 1, 2, . . . , s + 1}, 如何估计总体Y的基尼系数G (见(1.4))?
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这个问题的求解相当复杂. 已有的研究工作可分为两类. 一类是对总体的分布函数

F (x)或者相应的Lorenz函数L(p)施加某种假定(例如VA模型, β模型等), 然后找出G的点估

计; 另一类是不对F (x)或L(p)施加任何假定, 找出G的有意义的下限和上限. 这方面已有重

要的结果: 最大的下限有明显的公式. 对第二类分组数据, [7]和[9]给出了优良的上限表达

式; 对第一类分组数据, [8]提出了优良的上限(但是未给出上限的有效算法).

我们中国面临的问题更为复杂. 中国公布的“分组数据”是按照城镇和农村分别给出

的, 这是基于城镇和农村分别进行的抽样调查而分别归纳出的. 我们要回答的问题是: 从

这些分组数据出发, 如何计算我国城乡合在一起时的全国基尼系数?

这就是“分组数据”情形下混合总体的基尼系数的计算问题.

用Y1表示城镇个人的年收入(可支配收入), 其分布函数是F1(x); 用Y2表示农村个人

的年收入(纯收入), 其分布函数是F2(x). 用Y表示我国任何个人的年收入, 其分布函数为

F (x). 易知

F (x) = α1F1(x) + α2F2(x), (1.6)

其中α1是城镇人口在全国人口中所占的比例, 0 < α2 = 1 − α1 < 1. 通过人口普查或调查

可以得到α1, α2的值或近似值.

Y1和Y2的分布函数F1(x)和F2(x)是未知的, 分别有分组数据: Y1的数据从小到大分成

了s1 + 1组, 第j组数据个数占Y1的全部数据个数的比例为p
(1)
i , 第i组数据的均值为µ

(1)
i ; Y2

的数据从小到大分成了s2 + 1组, 第i组数据个数占Y2的全部数据个数的比例为p
(2)
i , 第i组数

据的均值为µ
(2)
i .

有了{p(k)
i , µ

(k)
i , i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2}和α1, α2, 如何计算混合总体Y的基尼系数

G?

我国对此有大量研究, 都是在对分布函数F1(x)和F2(x)或其Lorenz函数施加某种假定

之后给出基尼系数G的估计值. 这些“假定”的合理性常受到质疑(参看[10]至[13]).

本文的任务是, 在不对F1(x)和F2(x)施加任何假定的条件下, 基于分组数据给出混合

后总体Y的基尼系数G的下限(下界). 并针对我国公布的2003∼2009年数据进行了具体计

算, 给出了全国基尼系数的下限. 我们得到的下限对于了解我国贫富差距程度是很有意义

的.

§2. 主要定理及其证明

沿用§ 1中的记号, 设Y1和Y 2都是非负随机变量, 其分布函数分别是F1(x)和F2(x) (例

如Y1是城镇居民的个人年可支配收入, Y2是农村居民的个人年纯收入). 易知

F (x) = α1F1(x) + α2F2(x) (2.1)
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是混合总体的分布函数, α1是第一个总体在混合总体中的比例, α2 (= 1 − α1)是第二个总

体所占比例. 例如F (x)是城乡合在一起时的个人收入分布函数, α1是城镇人口占总人口的

比例, α2是农村人口占总人口的比例.

对Yk, k = 1, 2假设

a
(k)
0 = 0 < a

(k)
1 < a

(k)
2 < · · · < a(k)

sk
< a

(k)
sk+1 = ∞,

p
(k)
i =





P(Yk ≤ a
(k)
1 ), i = 1;

P(a(k)
i−1 < Yk ≤ a

(k)
i ), i = 2, . . . , sk + 1,

µ
(k)
i =





E(Yk|Yk ≤ a
(k)
1 ), i = 1;

E(Yk|a(k)
i−1 < Yk ≤ a

(k)
i ), i = 2, . . . , sk + 1.

(以上规定: P(A) = 0时, E(Yi|A) = 0.)

我们的主要结果是下面的定理.

定理 2.1 设G是式(2.1)给出的分布函数F (x)所对应的基尼系数, 则有不等式

G ≥ 1
2µ

2∑
k=1

2∑
l=1

sk+1∑
i=1

sl+1∑
j=1

αkαlp
(k)
i p

(l)
j |µ(k)

i − µ
(l)
j |, (2.2)

这里µ是分布函数F (x)的数学期望, 满足µ = α1µ
(1) + α2µ

(2), µ(k) =
sk+1∑
i=1

p
(k)
i µ

(k)
i 是分布函

数Fk(x)的数学期望, k = 1, 2.

注记 1 若记s = s1 + s2 + 2,

pi =





α1p
(1)
i , i = 1, 2, . . . , s1 + 1;

α2p
(2)
i−(s1+1), i = s1 + 2, s1 + 3, . . . , s,

(2.3)

µi =





µ
(1)
i , i = 1, 2, . . . , s1 + 1;

µ
(2)
i−(s1+1), i = s1 + 2, s1 + 3, . . . , s,

(2.4)

则不等式(2.2)可以简写为

G ≥ 1
2µ

s∑
i=1

s∑
j=1

|µi − µj |pipj , (2.5)

其中µ =
s∑

i=1
piµi.

不等式(2.2)(或(2.5))给出了混合总体的基尼系数的下限. 在实际应用中, 由于被调查

的人数众多, 概率p
(k)
i (i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2)均可用该组被调查的人数所占的比例作

为近似值, 条件期望µ
(k)
i (i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2)均可用该组个人收入的均值作为近

似值(参看下文的§ 3).

为了证明定理2.1, 需要两个引理.
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引理 2.1 设F (x)是任何分布函数, 满足

F (0−) = 0, 0 < µ =
∫ ∞

0
xdF (x) < ∞,

则F (x)对应的基尼系数G有下列公式

G = 1− 1
µ

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx. (2.6)

证明: 令F−1(u) = inf{x : F (x) > u} (0 < u < 1), 则F (x)对应的Lorenz函数为

L(p) =
1
µ

∫ p

0
F−1(u)du, 0 ≤ p ≤ 1,

从而

G = 1− 2
∫ 1

0
L(p)dp (见 (1.4))

= 1− 2
µ

∫ 1

0

∫ p

0
F−1(u)dudp

= 1− 2
µ

∫∫

0≤u≤p≤1
F−1(u)dudp

= 1− 2
µ

∫ 1

0

( ∫ 1

u
F−1(u)dp

)
du

= 1− 2
µ

∫ 1

0
F−1(u)(1− u)du. (2.7)

另一方面,

1
2

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx =

∫ ∞

0

( ∫ 1−F (x)

0
udu

)
dx

=
∫ 1

0
u
( ∫

x≥0,
1−F (x)≥u

1dx
)
du

=
∫ 1

0
u
( ∫

x:F (x)≤1−u
x≥0

1dx
)
du.

令A = {x : x ≥ 0, F (x) ≤ 1− u}, 则

[0, F−1(1− u)) ⊂ A ⊂ [0, F−1(1− u)].

由此知
1
2

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx =

∫ 1

0
uF−1(1− u)du =

∫ 1

0
(1− u)F−1(u)du.

利用公式(2.7)知

G = 1− 1
µ

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx. ¤
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注记 2 对于F (x)有分布密度p(x)且有M > 0, 使得x > M时p(x) = 0的情形, 参考

文献[3]中证明了公式(2.6)成立. 我们在最一般情形下证明了(2.6)式成立.

引理 2.2 设y1, y2, . . . , yn1是F1(x)的简单随机样本, yn1+1, . . . , yn1+n2是F2(x)的简

单随机样本, 且{y1, . . . , yn1}与{yn1+1, . . . , yn1+n2}相互独立. n = n1 + n2, Gn是数组{y1,

. . . , yn}的基尼系数, 即

Gn =
1

2n2yn

n∑
i=1

n∑
j=1

|yi − yj |, (2.8)

则n1 →∞, n2 →∞且n1/(n1 + n2) → α1时, 有

P
(

lim
n→∞Gn = G

)
= 1, (2.9)

这里yn = (1/n)
n∑

i=1
yi, G是混合分布F (x) = α1F1(x) + α2F2(x)对应的基尼系数.

证明: 令

F̂n(x) =
1
n

n∑
i=1

I(yi≤x),

这里I(yi≤x)是示性函数

I(yi≤x) =





1 yi ≤ x;

0 yi > x.

易知

F̂n(x) =
n1

n
F (1)

n1
(x) +

n2

n
F (2)

n2
(x),

这里

F (1)
n1

(x) =
1
n1

n1∑
i=1

I(yi≤x), F (2)
n2

(x) =
1
n2

n1+n2∑
i=n1+1

I(yi≤x).

于是对F (x) = α1F1(x) + α2F2(x)有

sup
x
|F̂n(x)− F (x)| ≤

∣∣∣n1

n
− α1

∣∣∣ + sup
x
|F (1)

n1
(x)− F1(x)|

+
∣∣∣n2

n
− α2

∣∣∣ + sup
x
|F (2)

n2
(x)− F2(x)|.

利用Glevenko-Cantelli定理知

sup
x
|F̂n(x)− F (x)| → 0, a.s.

(
n1 →∞, n2 →∞且 n1

n1 + n2
→ α1

)
. (2.10)

我们进一步指出

Gn = 1− 1
yn

∫ ∞

0
(1− F̂n(x))2dx. (2.11)

实际上, 从(2.8)式知

Gn =
n + 1

n
− 2

yn

n∑
i=1

(n− i + 1)y(i), (2.12)
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这里y(1) ≤ y(i) ≤ · · · ≤ y(n)是y1, . . . , yn的从小到大排列, 记y(0) = 0.

另外一方面,
∫ ∞

0
(1− F̂n(x))2dx =

n∑
i=1

∫ y(i)

y(i−1)

(
1− i− 1

n

)2
dx

=
n∑

i=1

(
1− i− 1

n

)2
(y(i) − y(i−1))

= y(n)

(
1− n− 1

n

)2
+

n−1∑
i=1

y(i)

(
2− 2i− 1

n

) 1
n

=
y(n)

n2
+

1
n2

n−1∑
i=1

y(i)(2n− 2i + 1)

=
y(n)

n2
+

2
n2

n−1∑
i=1

y(i)(n− i + 1)− 1
n2

n−1∑
i=1

y(i)

=
2
n2

n∑
i=1

y(i)(n− i + 1)− 1
n2

n∑
i=1

y(i),

于是

1− 1
y

∫ ∞

0
(1− F̂n(x))2dx = 1 +

1
n
− 2

n2y

n∑
i=1

(n− i + 1)y(i) = Gn.

这就证明(2.11)式成立. 又由

∣∣∣
∫ ∞

0
(1− F̂n(x))2dx−

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx

∣∣∣ ≤
∫ ∞

0
|(1− F̂n)2 − (1− F )2|dx

≤ 2
∫ ∞

0
|F̂n − F |dx,

易知

∫ ∞

0
(1− F̂n(x))dx =

1
n

n∑
i=1

yi =
n1

n

n1∑
i=1

yi

n1
+

n2

n

n1+n2∑
i=n1+1

yi

n2

→ α1µ
(1) + α2µ

(2) =
∫ ∞

0
(1− F (x))dx < ∞ a.s.,

这里

µ(k) =
∫ ∞

0
xdFk(x), k = 1, 2.

由于1− F̂n(x) ≥ 0以及(2.10)式知道

1− F̂n(x) L1→ 1− F (x),

即有 ∫ ∞

0
|F̂n(x)− F (x)|dx → 0, n →∞, a.s..
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由此知当n1 →∞, n2 →∞且n1/(n1 + n2) → α1时,
∫ ∞

0
(1− F̂n(x))2dx →

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx a.s..

而

yn =

n∑
i=1

yi

n
→ µ =

∫ ∞

0
(1− F (x))dx a.s.,

从(2.11)式知

lim
n→∞Gn = 1− 1

µ

∫ ∞

0
(1− F (x))2dx a.s..

再利用引理2.1知(2.9)式成立, 引理2.2证毕. ¤

定理2.1的证明: 设数据y1, y2, . . . , yn1是来自F1(x)的简单随机样本, yn1+1, . . ., yn1+n2

是来自F2(x)的简单随机样本.

将y1, . . . , yn1按照分界点{a(1)
i }划分为s1 + 1个组, 属于[0, a

(1)
1 ]的记为y11, y12, . . . , y1m1 ,

属于(a(1)
i−1, a

(1)
i ]的记为yi1, yi2, . . . , yimi , i = 2, 3, . . . , s1 + 1;

将yn1+1, . . . , yn1+n2按照分界点{a(2)
i }划分为s2 + 1个组, 属于[0, a

(2)
1 ]的记为ys1+2,1,

ys1+2,2, . . . , ys1+2,ms1+2 , 属于(a(2)
i−1, a

(2)
i ]的记为ys1+1+i,1, ys1+1+i,2, . . . , ys1+1+i,ms1+1+i , i =

2, 3, . . . , s2 + 1.

记n = n1 + n2, s = s1 + s2 + 2, 这样的n个数据y1, y2, . . . , yn划分为s个组, 第i组的数

据是yi1, . . . , yimi , i = 1, 2, . . . , s, 由公式(2.8)知, 数组y1, y2, . . . , yn的基尼系数Gn为

Gn =
1

2n2y

∑
1≤i,u≤s

∑
1≤j≤mi
1≤v≤mu

|yij − yuv|, (2.13)

这里y = 1/n
n∑

i=1
yi. 令

Eiu =
mi∑
j=1

mu∑
v=1

|yij − yuv|, yi =
1

mi

mi∑
j=1

yij ,

由于|x| = 2x+ − x, (这里x+ = max (x, 0))

Eiu = 2
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv)+ −
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv)

= 2
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv)+ −mimu(yi − yu). (2.14)

又知
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv)+ ≥
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv) = mimu(yi − yu),
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于是
mi∑
j=1

mu∑
v=1

(yij − yuv)+ ≥ mimu(yi − yu)+.

利用(2.14)的结果得到

Eiu ≥ mimu[2(yi − yu)+ − (yi − yu)] = mimu|yi − yu|.

再依据(2.13)式有

Gn ≥ 1
2n2y

∑
1≤i,u≤s

mimu|yi − yu|. (2.15)

既然假设n1 →∞, n2 →∞且n1/(n1 + n2) → α1, 根据约定(2.3)和(2.4)

lim
n→∞

mi

n
= pi a.s. i = 1, . . . , s,

lim
n→∞ yi = µi a.s. i = 1, 2, . . . , s,

lim
n→∞ y = µ =

s∑
i=1

piµi a.s..

对(2.15)式取极限, 利用引理2.2即知道

G ≥ 1
2µ

s∑
i=1

s∑
j=1

|µi − µj |pipj .

这说明(2.5)式成立, 定理2.1证毕. ¤

值得注意的是, 不等式(2.2)的右端并不含有分界点a
(k)
1 , a

(k)
2 , . . . , a

(k)
sk (k = 1, 2). 换句

话说, 只要分界点存在而{p(k)
i , µ

(k)
i } (i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2)以及αk (k = 1, 2)已知,

就可以计算混合总体的基尼系数的下限.

下面指出, 这个下限是最大下限, 因而是一个最优下限. 实际上, 假设总体Y1和Y2分别

有分组数据{p(k)
i , µ

(k)
i } (i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2), 又混合比例α1, α2已知. 我们可以找

到相互独立的随机变量Y ∗
1和Y ∗

2使得Y ∗
k和Yk有相同的分组数据(k = 1, 2), 但是分界点可能

不同, 使得Y ∗
1和Y ∗

2混合后的随机变量Y ∗的基尼系数恰好等于不等式(2.2)的右端.

更加确切的叙述如下. 沿用上面的记号, 对于k = 1, 2, 令

Y ∗
k =





µ
(k)
1 , 当 Yk ≤ a

(k)
1 ;

µ
(k)
i , 当 a

(k)
i−1 < Yk ≤ a

(k)
i , i = 2, . . . , sk + 1,

则不难证明

P(Y ∗
k ≤ µ

(k)
1 ) = P(Yk ≤ a

(k)
1 ) = p

(k)
1 ,

P(µ(k)
i−1 < Y ∗

k ≤ µ
(k)
i ) = P(a(k)

i−1 < Yk ≤ a
(k)
i ) = p

(k)
i , i = 2, . . . , sk + 1,

E(Y ∗
k |Y ∗

k ≤ µ
(k)
1 ) = µ

(k)
1 ,

E(Y ∗
k |µ(k)

i−1 < Y ∗
k ≤ µ

(k)
i ) = µ

(k)
i , i = 2, . . . , sk + 1.
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总之, Y ∗
k和Yk有相同的分组数据, 但是分界点可能不同.

设∆是与(Y1, Y2)相互独立的随机变量, 且

P(∆ = 1) = α1 = 1− P(∆ = 2) (0 < α1 < 1).

令Y ∗ = Y ∗
∆, 则我们有下面的定理.

定理 2.2 设混合总体Y ∗的基尼系数是G∗, 则G∗等于不等式(2.2)的右端.

证明: 设Y ∗
k的分布函数是F ∗

k (x), k = 1, 2, 则Y ∗的分布函数F ∗(x) = α1F
∗
1 (x) +

α2F
∗
2 (x), 于是Y ∗的基尼系数为

G∗ = 1− 1
µ∗

∫ ∞

0
(1− F ∗(x))2dx (依据引理2.1),

其中µ∗ = EY ∗ = α1µ
(1) + α2µ

(2), 这里µ(k) = EY ∗
k =

sk+1∑
i=1

p
(k)
i µ

(k)
i , 易知这个µ∗与(2.2)中的

µ相等.

同时易知
∫ ∞

0
(1− F ∗(x))2dx = α2

1

∫ ∞

0
(1− F ∗

1 (x))2dx + α2
2

∫ ∞

0
(1− F ∗

2 (x))2dx

+2α1α2

∫ ∞

0
(1− F ∗

1 (x))(1− F ∗
2 (x))dx,

不难看出

F ∗
k (x) =

sk+1∑
i=1

I(µ(k)
i ≤ x)p(k)

i ,

这里I(A)表示集合A的示性函数,

1− F ∗
k (x) =

sk+1∑
i=1

I(µ(k)
i > x)p(k)

i ,

于是
∫ ∞

0
(1− F ∗

k (x))2dx =
sk+1∑
i=1

sk+1∑
j=1

∫ ∞

0
I(µ(k)

i > x)I(µ(k)
j > x)p(k)

i p
(k)
j dx

=
sk+1∑
i=1

sk+1∑
j=1

min{µ(k)
i , µ

(k)
j }p(k)

i p
(k)
j .

利用min{x, y} = (x + y − |x− y|)/2易知
∫ ∞

0
(1− F ∗

k (x))2dx =
1
2

sk+1∑
i=1

sk+1∑
j=1

(µ(k)
i + µ

(k)
j )p(k)

i p
(k)
j

− 1
2

sk+1∑
i=1

sk+1∑
j=1

|µ(k)
i − µ

(k)
j |p(k)

i p
(k)
j

= µ(k) − ∑
1≤i<j≤sk+1

|µ(k)
i − µ

(k)
j |p(k)

i p
(k)
j ,
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∫ ∞

0
(1− F ∗

1 (x))(1− F ∗
2 (x))dx =

s1+1∑
i=1

s2+1∑
j=1

min{µ(1)
i , µ

(2)
j }p(1)

i p
(2)
j

=
1
2

s1+1∑
i=1

s2+1∑
j=1

(µ(1)
i + µ

(2)
j )p(1)

i p
(2)
j

− 1
2

s1+1∑
i=1

s2+1∑
j=1

|µ(1)
i − µ

(2)
j |p(1)

i p
(2)
j ,

于是

G∗ = 1− 1
µ∗

{
α2

1µ
(1) − α2

1

∑
1≤i<j≤s1+1

|µ(1)
i − µ

(1)
j |p(1)

i p
(1)
j

+α2
2µ

(2) − α2
2

∑
1≤i<j≤s2+1

|µ(2)
i − µ

(2)
j |p(2)

i p
(2)
j

+α1α2(µ(1) + µ(2))− α1α2

s1+1∑
i=1

s2+1∑
j=1

|µ(1)
i − µ

(2)
j |p(1)

i p
(2)
j

}

= 1− α1µ
(1) + α2µ

(2)

µ∗
+

α2
1

µ∗
∑

1≤i<j≤s1+1
|µ(1)

i − µ
(1)
j |p(1)

i p
(1)
j

+
α2

2

µ∗
∑

1≤i<j≤s2+1
|µ(2)

i − µ
(2)
j |p(2)

i p
(2)
j +

α1α2

µ∗
s1+1∑
i=1

s2+1∑
j=1

|µ(1)
i − µ

(2)
j |p(1)

i p
(2)
j .

这表明G∗等于(2.2)式的右端. 定理2.2证毕. ¤

§3. 我国2003∼2009年个人收入基尼系数的下限

本节是利用定理2.1中的不等式(2.2)对《中国统计年鉴》上公布的2003至2009年我国个

人年收入的分组数据进行计算, 给出各年基尼系数的下限值. 该分组数据是就城镇和农村

分别列出的. 以2008年的为例介绍如下.

表1 2008年城镇居民收入的分组数据

项目 困难户 很低收 低收 中等偏 中等收 中等偏 高收 最高收

入户 入户 下户 入户 上户 入户 入户

调查户数(户) 3137 3216 6485 12983 12993 12998 6445 6418

调查户比重(%) 4.85 4.97 10.03 20.07 20.09 20.10 9.96 9.92

平均每户

家庭人口(人)
3.34 3.33 3.22 3.06 2.89 2.74 2.62 2.51

平均每人可

支配收入(元)
3734.35 5753.37 7363.28 10195.56 13984.23 19254.08 26250.1 43613.75

注: 我们将原表中的最低收入户分为困难户和很低收入户两类.
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表2 2008年农村居民收入的分组数据

项目 低收入户 中低收入户 中等收入户 中高收入户 高收入户

调查户比重(%) 20 20 20 20 20

平均每户人口数 4.54 4.32 4.07 3.76 3.37

平均每人年纯收入(元) 1499.81 2934.99 4203.12 5928.6 11290.2

从表1知, 城镇居民按收入高低分为8 (s1 = 7)组. 被调查的总人数是187924, 人均年

收入是16049元, 各组人数所占比例依次是0.0558, 0.0568, 0.1112, 0.2114, 0.1998, 0.1896,

0.0898, 0.0857, 这些看作(2.2)式中p
(1)
1 , . . . , p

(1)
8 的值, 表1中的最后一行可以看作µ

(1)
1 , . . .,

µ
(1)
8 的值.

从表2知, 农村居民按收入从低到高分为5 (s2 = 4)组, 各组人数所占比例依次是0.2263,

0.2154, 0.2029, 0.1824, 0.1680, 这些可以看作(2.2)式中的p
(2)
1 , . . . , p

(2)
5 的值, 表2的最后一行

可以看作µ
(2)
1 , . . . , µ

(2)
5 的值, 不难推知农村的人均纯收入是4832元.

有了p
(k)
i , µ

(k)
i (i = 1, 2, . . . , sk + 1, k = 1, 2)的值以及城镇人口所占比例α1 = 45.68%

(根据全国人口普查得到), 代入(2.2)式可得全国基尼系数的下限值为0.4542.

类似地, 我们也对2003至2007年以及2009年的数据进行了计算, 各年的基尼系数的下

限值见表3.

应该指出的是, 北京大学基尼系数课题组[13]对基尼系数进行了系统的研究, 在对我国

城镇和农村居民收入的分布函数F1(x)和F2(x)加了两种比较合理的假定(设相应的Lorenz

函数为L1(p)和L2(p)分别适合VA模型和β模型)后, 给出了城乡合在一起时基尼系数G的估

计值, 也列出在表3中.

表3 基尼系数的估计值与下限比较

年份 基于VA模型 基于β模型 下限

2003 0.4563 0.4585 0.4417

2004 0.4561 0.4566 0.4441

2005 0.4621 0.4642 0.4507

2006 0.4619 0.4636 0.4503

2007 0.4621 0.4684 0.4494

2008 0.4633 0.4678 0.4542

2009 0.4664 0.4683 0.4540

从表3中可以看到, 我们得到的下限值与点估计值相差不太大. 应该说, 对于分布函数

的任何特殊假定(假设适合某种模型)都可能引发争议, 而我们在无任何特殊假定下得到的

下限是无可争议的. 这样的下限对于了解我国的贫富差距程度有重要意义.
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Lower Bound of Gini Index for Mixed Distribution

— with Results for China with Urban-Rural Dualistic

Structure

Chen Jiading Fang Xiangzhong Shi Pixu Hu Xiaoou Cao Li

(School of Mathematical Sciences, Peking University, Beijing, 100871 )

This paper studies the lower bound of the Gini index for the mixed distribution of two distributions

with certain weights by grouped data. These results are used to calculate the Gini index for China with

urban-rural dualistic structure. They could be expanded to mixed distributions with more than two sub-

distributions and could be used to other real situations, such as union of countries or areas.

Keywords: Gini index, mixed distribution, lower bound.
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