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基尼系数的区间估计及其应用
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内容提要:本文给出了收入为离散分布的三种计算基尼系数的新方法。利用收入份额法导出了基尼系数协方

差算法的离散形式，并因此产生了计算基尼系数的回归系数法。文章重点讨论了对基尼系数进行区间估计的两种

方法，这些方法也适用于集中度指数，因而它们在测度社会经济领域的不平等中具有着十分广泛的用途。实际应

用表明，新算法有效地简化了对基尼系数区间估计的标准差估算。
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Interval Estimation of Gini Index and Its Application
Dai Pingsheng

Abstract: This paper promotes several new approaches for computing Gini index based on discrete distribution． The

discrete form of covariance that computes Gini index is derived from the income share method，and it leads to the regressive

coefficient method，whist sample estimation of Gini index and statistical inference is discussed in two ways． The new

approaches can also be applied to analyze the concentration index; they will have a wide use to measure inequality in the

socioeconomic field． It is confirmed that the new approaches are effective to simply estimating standard deviation in internal

estimation of Gini index．
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一、引言

基尼系数是测度收入不平等最常用的指标之

一。通常研究对象构成了一个离散的总体，即个体
收入为离散型随机变量，而统计结果一般以样本或

组数据形式出现，使得研究者不得不用样本数据估

算总体收入的基尼系数。拟合收入分布函数估算总
体基尼系数是一种十分常用的办法 ( 胡志军，

2012 ) ［1］，在总体容量很大的情况下该方法可以得

到基尼系数的一个很好估计，与基尼系数真值具有

强相合性( 陈家鼎、陈奇志，2011 ) ［2］，但对应的洛伦

兹曲线与离散数据的折线相比，在大多数情况下会

出现对基尼系数的高估( 王亚峰，2012 ) ［3］。同时，

要对基尼系数进行区间估计，本身也需要直接利用

总体的抽样数据估计方差。因此利用拟合收入分布
以外的其他方法计算总体的基尼系数 ( 徐宽，

2003 ) ［4］，是本文讨论的基本出发点。另一个关注

点是总体基尼系数的区间估计问题，虽然陈希孺

( 2004 ) 给出了总体基尼系数区间估计的基本思想
以及方差估计的计算公式［5］，陈 家鼎、陈奇志
( 2011 ) 证明了样本基尼系数与总体基尼系数差值
收敛于正态分布以及方差估计的强相合性，但由于

方差估计的计算公式十分复杂，常常使人望而却步。

于是研究者给出了一些变通的方法，如王春雷、黄素
心( 2007 ) 给出了基尼系数的上限和下限计算公
式［6］，陈家鼎等( 2012 ) 也给出了一个推理更为严密

的基尼系数下限值计算公式［7］。通过基尼系数新
的计算公式，本文给出了估计方差的两种方法，它们

可以方便地进行方差的计算处理。

二、收入份额法

在基尼系数的各种计算方法中洛伦兹曲线的几

何算法、基尼的平均差法可以认为是基尼系数的本
源，其他算法都是派生的。但在不同的数据条件下
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各种派生的算法各具优势，可以极大地简化人们的

计算。对于离散分布的收入数据尤其如此，几何算
法、基尼的平均差法都显得过于繁杂，最终常常要转
化为代数算式。

1． 基尼系数的代数算式。

设 y1，y2，…，yn 依次为第 1，2，…，n 组人群的平
均收入( 不妨假定已按递增排列) ，q1，q2，…，qn 为相

应的人口数，q 为总人口数; 记 fi = qi / q 表示第 i 组
的人口占总人口的比例，简称为人口份额; 记 F0 =
0，Fi 称为至第 i 组的累计人口份额( i = 1，2，…，n) ，

它实际上就是收入的分布函数，显然有 Fn = 1。几
何算法和基尼的平均差都可以转化为以下算式

G = ∑
n

i = 1
( LiFi －1 － FiLi －1 )

Li =
q1 y1 + … + qi yi

q1 y1 + q2 y2 + … + qn yn

=
f1 y1 + … + fi yi

f1 y1 + f2 y2 + … + fn yn

L0 = 0 ( 1 )

其中 Li 为至第 i 组的累计收入份额( i = 1，2，
…，n) ，显然有 Ln = 1。这样基尼系数的计算就转化
为累计人口份额和累计收入份额两组数据的代数运

算，只要先计算{ Fi，i = 1，2，…，n } 和 { Li，i = 1，2，
…，n } 两组数由式( 1 ) 就可以算出基尼系数。

2． 基尼系数的收入份额法。

根据以下恒等式

∑
n

i = 1
( Li － Li －1 ) ( Fi + Fi －1 － 1 ) =∑

n

i = 1
( LiFi －1 － FiLi －1 )

可以得到基尼系数的一个等价定义

G = ∑
n

i = 1

qi yi

S ω i，S = q1 y1 + … + qn yn，

ω i = Fi + Fi －1 － 1，
Fi = f1 + … + fi，( i = 1，…，n) ( 2 )

由于 Li － Li － 1就是第 i 组的收入份额( i = 1，2，
…，n) ，因此式( 2 ) 就是用收入份额的线性组合来计
算基尼系数，我们把它称为基尼系数的收入份额法。
组合系数等于当前累计人口份额加上前一项累计人

口份额再减 1 ( 即 Fi + Fi － 1 － 1 ) ，因而该组合系数都
是纯小数。

组合系数 ω i ( i = 1，2，…，n) 具有以下性质: f1ω1

+ f2ω2 +… + fnω n = 0。

证明: 由组合系数满足以下等式

ω i = 1 +
( 1 － Fi )

2 － ( 1 － Fi － 1 )
2

fi
，( i = 1，…，n)

容易验证该性质成立。由于收入分布 Fi 是 i
的增函数，还可以导出 ω i ( i = 1，2，…，n ) 具有单调
性、有界性等性质。

3． 收入份额法的特征。
收入份额法将基尼系数用各组收入份额的线性

形式表出，方便基尼系数的组群分解和要素分解。
( 1 ) 基尼系数的组群分解。设组数据分为 r 个

组群，满足 n1 + n2 +… + nr = n，记 N = { 1，2，…，n} ，
Nk 为 N 的 r 个真子集( k = 1，2，…，r) 。我们有

G = ∑
n

i = 1

qi yi

S ω i = ∑
r

k = 1
∑
i∈Nk

qi y i

S ω i = ∑
r

k = 1
S( k)

= ∑
r

k = 1

Sk

S∑i∈Nk

qi y i

Sk

( ω k
i + ω i － ω k

i )

= ∑
r

k = 1

Sk

S
Gk +∑

r

k = 1
∑
i∈Nk

qi y i

S
( ω i － ω k

i ) ( 3 )

其中 S( k) 表示将来自第 k 个组群的项合并，反
映该组群对总收入基尼系数的贡献; Sk 表示第 k 个
组群的全部收入，它与总收入 S 的比值就是第 k 个
组群的收入份额; ω k 表示第 k 个组群按群内组平均
收入递增排序产生的组合系数，它与总体的组合系

数 ω 完全不同; Gk 表示第 k 个组群的基尼系数( k =
1，2，…，r) 。式( 3 ) 表明，基尼系数等于各组群基尼
系数收入份额的加权平均，再加上一个因组合系数

即排序差异产生的调整项。
( 2 ) 基尼系数的要素分解。设收入 y 有 r 个不

同的要素来源( y1，y2，…，yr ) ，满足 y = y1 + y2 + …
+ yr。于是

G = ∑
n

i = 1

qi yi

S ω i = ∑
r

k = 1
∑

n

i = 1

qi y
k
i

S ω i = ∑
r

k = 1
S( k)

= ∑
r

k = 1

Sk

S∑
n

i = 1

qi y
k
i

Sk

( ω k
i + ω i － ω k

i )

= ∑
r

k = 1

Sk

S
Gk +∑

r

k = 1
∑

n

i = 1

qi yi

S
( ω i － ω k

i ) ( 4 )

公式中各要素的相关符号与组群分解类似。
( 3 ) 基尼系数的边际效应分析。假定第 m 个组

群收入增加固定比例 e，其他的组群保持不变，可以
得到基尼系数的增量表达式

ΔG = G' － G = ∑
i∈N

qi y' i
S' ω' i － G

= ∑
i∈N

qi y' i
S' ω i － G +∑

i∈N

qi y' i
S'
( ω' i － ω i )
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= ∑
i∈N

qi y i

S + eSm
ω i +∑

i∈Nm

eqi yi

S + eSm
ω i － G

+∑
i∈N

qi y' i
S'
( ω' i － ω i )

= S
S + eSm

G + es( m)
S + eSm

G － G +∑
i∈N

qiy'i
S'
( ω'i － ωi )

于是得到以下公式

ΔG = eG
1 + eSm / S

s( m) －
Sm( )S

+∑
n

i = 1

qi y' i
S'
( ω' i － ω i )

( 5 )

其中，s( m) = S ( m ) /G 表示第 i 个组群对总收
入基尼系数的贡献率，S、S'分别表示第 m 个组群增
长 e 前后的全体收入总量，ω、ω'则分别表示增长前
后通过排序产生的组合系数。通常 e 变化较小，式
( 5 ) 右边因 ω、ω'差异产生的第二部分可以忽略不
计( 对于收入离散数据而言，是可以找到增长前后

排序一致的 e) ，因此当第 m 个组群增长 e 时基尼系
数增量 ΔG 的符号取决于 s( m ) 是否大于 Sm / S。即
当第 m 个组群贡献率大于其收入份额时基尼系数
变大，收入差距增大; 相反则基尼系数变小，收入差

距减小。上述推导对于基尼系数的要素分解也是成
立的，Stark 等( 1986 ) 对个体数据的要素分解提出基
尼系数相对边际效应的概念［8］，现在也适用于对组

数据的分析。
( 4 ) 测 度 税 收 累 进 性 的 K 指 数。 Kakwani

( 1977 ) 测度税收累进性的定义［9］，恰好与税收关于
总收入基尼系数边际效应成比例。设组数据收入模
型为 X = Y + T，其中 T 为各组平均税收，X、Y 分别为
各组总收入和可支配收入。他把税收累进性测度定
义为 T 关于 X 递增排序的集中度指数与 X 基尼系
数的差值，即 K 指数定义 K = CT － Gx，根据式( 2 ) 和
式( 4 ) 有

Gx = ∑
n

i = 1

qi xi

Sx
ω x

i = ∑
n

i = 1

qi yi

Sx
ω x

i +∑
n

i = 1

qiTi

Sx
ω x

i，

CT = ∑
n

i = 1

qiTi

ST
ω x

i =
Sx

ST

s( T) Gx

K = CT － Gx =
Sx

ST

s( T) Gx － Gx

=
Sx

ST

Gx s( T) －
ST

S( )
X

( 6 )

因此，T 关于总收入基尼系数的边际效应与 K

指数具有相同的符号。如果将 T 的边际效应定义

为税收的累进性测度，也是一个不错的选择，容易证

明这样的测度对不同税种的累进性满足可加性。
( 5 ) 收入份额法的适用性。基尼系数对应于洛

伦兹曲线，用 Fi、Li 分别表示累计人口份额和累计

收入份额，洛伦兹曲线就是由点 ( Fi，Li ) ( i = 12，
…，n) 构成的过单位正方形两个顶点( 0，0 ) 和( 1，1 )
的曲线。基尼系数被广泛应用于不平等测度，但横
向坐标的收入分布性质虽然赋予了基尼系数的非负

性特点，也导致了内在识别能力的弱化。如对以下
三种收入分布无法区分: 甲( 40，20，40 ) 、乙( 20，40，
40 ) 和丙( 40，40，20 ) 三种收入分布按递增排序，收
入分配的基尼系数都相同，等于 0. 1333。
按其他的社会经济属性排序，如就甲乙丙依次

排序，同样利用累计人口份额、累计收入份额构造曲
线( 它类似洛伦兹曲线，只是没有按收入递增排

序) ，用相同的方法计算面积，那么三种收入分配的

不平等指数就变成了 0，0. 1333 和 － 0. 1333。这种
不按自身属性排序计算的不平等指数称为集中度指

数，记为 CI。集中度指数是基尼系数的第一种变
化，K 指数就是税收集中度指数与总收入基尼系数
的差。CI 对应的曲线其横坐标仍为累计人口份额，
但已不是按自身的均值大小排序的累计人口份额即

不是自己的分布函数。由于集中度指数 CI 的几何
算法与基尼系数 G 的几何算法一致，因此收入份额
法也适用于集中度指数。
基尼系数的第二种变化是洛伦兹曲线横坐标中

的累计人口份额被其他变量的累计份额所代替，如

税收累进性测度的 S 指数。S 指数是由 Suits( 1977 )
提出的［10］，它对应的曲线是在按收入递增排序后以

累计收入份额为横坐标、累计税收份额为纵坐标。
当税收与收入成比例时，累计税收份额等于累计收

入份额，曲线与对角线重合; 如果累计税收份额低于

累计收入份额，曲线在对角线下方，那么这种税收不

平等有利于低收入者，税收是累进的; 若曲线出现在

对角线上方，税收就是累退的。这类指数称为广义
集中度指数［11］。假定曲线坐标为( Li，Pi ) ( i = 1，2，
…，n) ，其中 Li 为某一社会经济指标 y 的累计份额，
Pi 为另一社会经济指标 x 的累计份额，例如对于 S
指数，x 和 y 分别表示税收和收入。那么不平等指
数 H 对应的收入份额法公式为

H = ∑
n

i = 1

qi xi

Sx

( Li + Li －1 － 1 )
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Sx = q1 x1 + … + qn xn

Pi =
q1 x1 + … + qi xi

q1 x1 + … + qn xn

( 7 )

这里 Pi ( i = 1，2，…，n ) 为曲线的纵坐标，根据
面积公式我们还有

H = 1 －∑
n

i = 1

qi yi

Sy

( Pi + Pi －1 )

= ∑
n

i = 1

qi yi

Sy

( 1 － Pi － Pi －1 )

Sy = q1 y1 + … + qn yn ( 8 )
式( 7 ) 和式 ( 8 ) 的组合系数都是单调有界的

( － 1，1 ) ，但前者递增、后者是递减的。因此用收入
份额法计算集中度指数、广义集中度指数都具有很
强的适用性，通常将以上两种指数都称为集中度

指数。

三、协方差法

利用个体数据的协方差计算基尼系数较早已得

到解决( Anand，1983 ) ［12］，后来人们发现在连续收
入分布的情况下也有同样结果( Lerman 和 Yitzhaki，
1984 ) ［13］。但检索已有文献，这一算法至今仍然还
无法在组数据中实现。由于收入份额法的出现，现
在可以给出基尼系数协方差算法的离散形式。

1. 组数据基尼系数的协方差公式。
由式( 2 ) 我们有

G = ∑
n

i = 1

qi yi

q珋y
ω i = ∑

n

i = 1

qi ( yi － 珋y)
q珋y
( Fi + Fi －1 － 1 )

= 2
珋y∑

n

i = 1
fi ( yi － 珋y) (∑

i －1

k = 1
fk +

fi
2

－ 1
2
)

= 2
珋y∑

n

i = 1
fi ( yi － 珋y) Ri －( )1

2
= 2
珋y
Cov( yi，Ri )

Ri = ∑
i －1

k = 1
fk +

fi
2

= Fi －
fi
2

( 9 )

式( 9 ) 等号右边利用了组合系数 ω i 的性质，Ri

表示累计到第 i 组中点的人口份额。Ri 的样本均值

等于 1 /2 ( i = 1，2，…，n) ，是因为
ω i = 2Ri － 1fiω i = 2 fiR i － fi

∑
n

i = 1
fiω i = 2∑

n

i = 1
fiR i －∑

n

i = 1
fi

2∑
n

i = 1
fiR i － 1 = 0∑

n

i = 1
fiR i = 1

2
当组数据退化为个体数据即每组只有 1 人时，

式( 9 ) 可以简化为

G = 2
珋y
Cov( yi，Ri ) =

2
珋y
Cov yi，

i
n

－ 1
2( )n

= 2
n珋y

Cov( yi，i) ( 10 )

式( 10 ) 为个体数据基尼系数的协方差公式
( Anand，1983 ) 。下面证明式( 9 ) 就是连续收入分布
基尼系数协方差的离散形式。假定收入区间无限细
分，就有 Ri 收敛于 Fi，于是 Ri 就收敛于 y 的分布函
数 F( y) ，即

G = 2
珋y
Cov( yi，Ri )

珋y→μ

R→F( y
→
)
G = 2

μ
Cov( y，F( y) ) ( 11 )

而式( 11 ) 是连续收入分布基尼系数的协方差
形式( Lerman 和 Yitzhaki，1984 ; Lambert，1989 ) ［14］。
因此 Ri 就相当于 y 分布函数 F( y) 的离散化，式( 9 )
就是对应于式( 11 ) 连续分布协方差的离散化形式。
只是 Ri 与 Fi ( i = 1，2，…，n) 略有不同，这就是为什
么不能从连续收入分布基尼系数的协方差形式导出

离散化结果的原因。
2. 组数据基于协方差的基尼系数要素分解。
设收入 y 有 r 个不同的要素( y1，y2，…，yr ) ，满

足 y = y1 + y2 +… + yr。于是根据协方差的性质

G = 2
珋y
Cov( yi，Ri ) = 2

珋y
Cov ∑

r

k = 1
yk
i，R( )i

= 2
珋y∑

r

k = 1
Cov( yk

i，Ri ) = ∑
r

k = 1
α kGk，α k

=
珋yr

珋y
Cov( yk

i，Ri )

Cov( yk
i，R

r
i )
，k = 1，2，…，r ( 12 )

其中，Rk 表示按第 k 个要素均值递增排序由人
口份额产生的近似累积分布 ( 末位组仅频率的一

半) ，Gk 表示第 k 个要素的基尼系数( k = 1，2，…，
r) 。总收入基尼系数 G 也可以直接分解为各要素
的集中度指数之和，集中度指数算法与基尼系数相

似，只是公式中累计人口份额的排序依据不是按自

身要素递增，仍沿用相应总收入均值递增。显然，组
数据基尼系数的协方差公式( 9 ) 也适用于集中度指
数，Kakwani 等( 1997 ) 曾给出了集中度指数的组数
据协方差定义，但他们既没有给出证明也没有进行

必要的说明［15］。
3. 基于协方差要素分解的边际效应分析。
利用基尼系数的协方差形式进行要素分解在本

文之前的研究中是最为常见的做法。由式( 12 ) 基
尼系数的要素分解可以发现，当第 m 个要素发生细
微变化，如增长一个固定比例 d，而其他要素不变



第 30 卷第 5 期 戴平生: 基尼系数的区间估计及其应用 ·87·

时，在不改变收入分布的假定下( 对于离散数据只

要 d 小到一定程度，这样的假定是可以成立的) ，可
以计算基尼系数的增量

G = 2
珋y
Cov( yi，Ri ) = 2q

S
Cov(∑

r

k = 1
yk
i，Ri )

G' = 2q
S'
Cov ∑

r

k = 1
yk
i + dym

i ，R( )i

= 2q
S'
Cov ∑

r

k = 1
yk
i，R( )i + dq

S'
Cov( ym

i ，Ri )

G' － G = S
S'

G + ds( m) G － G

= ds( m) G －
dSm

S'
G ≈ dG s( m) －

Sm( )S
等式中的符号与前面一致。由于 d 的取值很

小，S'与 S 相差无几，因此基尼系数的变化符号就由
等式右边括号内符号决定，s ( m ) － Sm / S 即为相对
边际效应。然而，要进行基尼系数组群分解的边际
效应分析就显得无能为力了。

四、回归系数法

连续收入分布基尼系数的协方差算式表明，基

尼系数可以表为收入变量与收入分布变量的相关系

数。因此由式( 9 ) 连续收入分布的离散化处理，我
们可以尝试将收入 yi 关于 Ri 进行线性回归( i = 1，
2，…，n) ，但该式也表明直接使用普通最小二乘法
显然无法达到目的。

1． 基尼系数的回归方程模型。
下面利用待定系数法结合加权最小二乘法建立

回归方程模型

kyi ti = αti + βRi ti + ε i，( i = 1，2，…，n)
其中 k 为待定系数，这里的 ε i、ti 分别为误差项

和加权函数( 取 t2i = fi，i = 1，2，…，n) 。
让误差平方和最小，通过极值求解可以得到截

距、斜率参数满足的方程
α̂ = k珋y － β̂珔R，

β̂ =
kCov( yi，Ri )

σ2
R

= k珋yG
2σ2

R

k =
2σ2

R

珋y
，

β̂ = G，α̂ = 2σ2
R － 珔RG

因此设定 k 对 kyi 关于 Ri 的回归方程使用加权

最小二乘法( WLS) 估计参数 β，也可以得到基尼系
数的计算值。使用的回归方程模型为
2σ2

R

珋y
yi f槡i = α f槡i + βRi f槡i + ε i，( i = 1，2，…，n) ( 13 )

由于回归方程的引入使得我们可以进行参数估

计的统计检验，并进一步对基尼系数进行区间估计。
2． 基尼系数的区间估计。
( 1 ) 加权回归法。由于在数据处理过程中收入

y 按递增排序，R 也是递增变化的，这样收入 y 对变
量 R 直接进行回归可能导致误差项的异方差现象。
采用加权处理后消除了异方差，在一般情况下统计

软件在估计参数 β 的同时还会给出估计值的标准差
和 t 检验值，于是可以估计基尼系数的方差，得出基
尼系数在不同置信度下的区间估计。
( 2 ) 抽样分布法。对于总体抽样形成的组数

据，直接利用式( 2 ) 计算基尼系数可能低估总体的
基尼系数。因为组平均数据产生的洛伦兹折线必然
位于个体收入数据洛伦兹折线的上方，根据它与对

角线围成面积计算的基尼系数自然变小，因此给出

基尼系数的区间估计显得十分必要。由收入份额法
计算公式以及组数据的相关信息，可以对方差进行

估算。设收入总体人口数为 q，对应于第 i 个组数据
的人口数为 qi ( i = 1，2，…，n ) ; 记 yi、fi 分别为总体
第 i 组的收入水平和频率，设它们的样本估计值
满足

ŷ i = yi + η i，̂f i = fi + δ i ( i = 1，2，…，n)

其中 η i 服从正态分布 N ( 0，σ2
i ) ( i = 1，2，…，

n) ，它们可能存在异方差且相互独立; 对于 δ i 的分

布可以给出数字特征。第 i 组的样本频率可以看作
q 个概率等于 fi 的两点分布 xi

1，…，x
i
q 的平均，即

f̂ i =
xi
1 +… + xi

q

q E( f̂ i ) = fi，

Var( f̂ i ) =
fi ( 1 － fi )

q
( i = 1，2，…，n)

Cov( f̂ i，̂f j ) = E
xi
1 +… + xi

q

q
×
xj
1 +… + xj

q( )q
－ fi f j

= －
fi f j
q
( i≠ j)

记 yi 和 fi、η i 和 δ i 对应的随机向量为 y 和 f、η
和 δ，那么 δ 的方差矩阵可以表示为 qVar ( δ ) = diag
( f) － f f'，这里用 diag ( f) 表示由 f 分量构成的对角
矩阵; 而 η 的方差矩阵是一个以 σ2

i ( i = 1，2，…，n )
为元素的对角矩阵。用样本对基尼系数进行估计，
由式( 2 ) 有

G = ∑
n

i = 1

qi yi

S ω i = f'diag( ω) y
f'y
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= f' ( Af － l) y
f'y Ĝ = f̂' ( Af̂ － l) ŷ

f̂ ' ŷ

A =

1 0 … 0
2 1 … 0
   
2 2 …











1

，l =

1
1












1

将基尼系数的估计式按 y 和 f 一阶 Taylor 展
开，我们有

Ĝ = f̂' ( Af̂ － l) ŷ
f̂ ' ŷ ≈ G + P'η + Q'δ + o 1( )q

Var( Ĝ) ≈ P'Var( η) P + Q'Var( δ) Q
这样就可以得到参数 β 的方差估计值。其中随

机误差向量 η 和 δ 相互独立，P 和 Q 为系数向量，有
等式

P = diag( ω － G)
珋y

f = ω i － G
珋y

f( )i
n ×1

Q = diag( ω － G) + A'diag( f)
珋y

y

= ω i － G
珋y

yi + 2 － Li － Li －( )1
n ×1

其中 diag( ω ) 表示由 ω1，…，ω n 构成的对角矩

阵。估计方差时只要把 G、f、y 和 ω 用样本对应的计
算值代入即可。而 η 方差对角矩阵中 σ2

i ( i = 1，2，
…，n) 为样本各组收入数据的方差。在公式推导过
程中仅使用了组数据的人口份额和收入份额，当组

数据按收入递增排序时结果对应于基尼系数，当组

数据按其他指标排序时结果就对应于集中度指数。
记系数向量 Q 为( Q1，Q2，…，Qn ) '，基尼系数的

方差估计可以进一步简化为

Var( Ĝ) ≈∑
n

i = 1
( ω i － G) 2 f2i

σ2
i

珋y2

+ 1
q ∑

n

i = 1
Q2

i f i － ∑
n

i = 1
Qi f( )i[ ]2 ( 14 )

等式右边的第二部分可以看作是系数向量 Q
关于 f 分布列的方差。因此，基尼系数估计量方差
的确定关键在两个系数向量，从式( 14 ) 可以看出它
们的计算并不复杂。

五、应用实例

实证分析采用了中国健康与营养调查( CHNS )
1989 － 2009 年的 8 次调查的汇总数据，该数据库由
美国北卡罗纳大学与中国预防医学会等单位联合调

查建立。从原数据库中剔除数据缺失、个体收入小

于等于 0 的记录后，余下 51828 个记录供本文分析。

通过在数据库软件 VFP6. 0 中简单编程，对相关记
录进行了初步处理。其中 1989 年的数据包含了 8

个省份 6146 个记录，表 1 给出了 8 个省份的样本平
均收入、调查人数、省内收入基尼系数，以及计算省
间基尼系数和区间估计所需要的数据: 样本均值的

方差( σ2 / n) 、样本频率( f) 和近似收入分布的 R 值。
表 1 1989 年调查省份居民收入水平及相关数据 ( 元)

省份 平均收入 样本数 基尼系数 均值方差 样本频率 近似分布

湖北 1150． 36 767 0． 3768 1359． 206 0． 1248 0． 0624

辽宁 1232． 28 836 0． 4068 2246． 101 0． 1360 0． 1928

河南 1274． 38 703 0． 4914 3177． 156 0． 1144 0． 3180

四川 1316． 23 750 0． 5792 73771． 290 0． 1220 0． 4362

广西 1525． 39 956 0． 5578 10831． 389 0． 1555 0． 5750

江苏 1543． 20 728 0． 3786 2371． 858 0． 1185 0． 7120

山东 1570． 58 650 0． 4271 5902． 175 0． 1058 0． 8241

湖南 1902． 64 756 0． 4902 8899． 409 0． 1230 0． 9385

省间基尼系数 0． 0861 回归标准差 0． 0116 Taylor 标准差 0． 0100

利用表 1 中的数据通过软件 Eviews6. 0 选择加
权最小二乘法对方程式( 13 ) 的参数进行估计，获得
了 1989 年 CHNS 调查的省间居民收入基尼系数，它
与根据式( 2 ) 计算的结果完全一致，同时还得到了
基尼系数估计的标准差( 简称回归标准差) ; 再计算

系数向量 Q，由式( 14 ) 可以算出按一阶 Taylor 展开
的基尼系数标准差( 简称 Taylor 标准差) 。基尼系
数的估计量，及其两种算法的标准差列入了表 1 的
最后一行，可以发现两者是相当接近的。
表 2 2009 年调查省份居民收入水平及相关数据 ( 元)

省份 平均收入 样本数 基尼系数 均值方差 样本频率 近似分布

广西 12719． 88 951 0． 5128 547196． 81 0． 1426 0． 0713

河南 13369． 67 672 0． 5383 484896． 77 0． 1008 0． 1930

辽宁 16751． 34 814 0． 4371 348400． 83 0． 1221 0． 3045

湖北 16887． 64 706 0． 4763 994259． 33 0． 1059 0． 4185

黑龙江 16907． 97 767 0． 4456 614629． 85 0． 1150 0． 5289

四川 17799． 81 609 0． 5452 1576401． 73 0． 0913 0． 6321

山东 18114． 72 714 0． 4990 1519796． 27 0． 1071 0． 7314

江苏 20920． 99 797 0． 4254 775147． 08 0． 1195 0． 8447

湖南 21437． 37 637 0． 5203 2334835． 21 0． 0955 0． 9522

省间基尼系数 0． 0904 回归标准差 0． 0101 Taylor 标准差 0． 0110

为了便于分析省内居民收入基尼系数的变化规

律，表 2 给出了由 2009 年 CHNS 调查数据计算的居
民平均收入以及相关指标的估算结果。通过对比分
析，可以发现经过 20 年的时间，各调查省份居民收
入水平有了很大的提高，尽管省间居民收入的基尼

系数没有出现十分明显的变化，但省内基尼系数超

过 0. 5 的省份由 1989 年的四川、广西两省变化为



第 30 卷第 5 期 戴平生: 基尼系数的区间估计及其应用 ·89·

表 3 CHNS 调查的省间居民收入基尼系数及其 95%置信区间 ( 单位: 人、元)

年份 基尼系数 标准差 σ1 标准差 σ2 样本数量 样本收入均值
回归标准差 σ1 Taylor 标准差 σ2

左端 右端 左端 右端

1989 0． 0861 0． 0116 0． 0101 6146 1437． 78 0． 0634 0． 1089 0． 0664 0． 1059
1991 0． 0795 0． 0093 0． 0066 6893 1460． 31 0． 0613 0． 0977 0． 0666 0． 0924
1993 0． 1223 0． 0092 0． 0073 6416 2129． 49 0． 1044 0． 1403 0． 1079 0． 1367
1997 0． 1165 0． 0106 0． 0067 6511 4547． 31 0． 0959 0． 1372 0． 1035 0． 1296
2000 0． 0974 0． 0132 0． 0080 6748 5629． 19 0． 0716 0． 1231 0． 0817 0． 1130
2004 0． 1329 0． 0126 0． 0080 6399 7507． 69 0． 1082 0． 1575 0． 1171 0． 1486
2006 0． 0953 0． 0086 0． 0097 6048 10427． 59 0． 0784 0． 1121 0． 0763 0． 1143
2009 0． 0904 0． 0101 0． 0110 6667 17055． 85 0． 0707 0． 1102 0． 0688 0． 1121

注: 相对于 1989 年 CHNS 调查的省份，黑龙江于 1997 年替代了辽宁省，在随后若干年中两个省份并存。

2009 年的四川、河南、湖南、广西四省; 1989 年省内
基尼系数低于 0. 4 的湖北、江苏也于 2009 年超出了
0. 4，而辽宁、山东的省内基尼系数也有所上升。也
就是说，虽然省内基尼系数最高的四川、广西有所回
调，但其余各省基尼系数都有不同程度的上升，后面

新增的 CHNS 调查省份黑龙江 2009 年的基尼系数
也接近 0. 45，因此总体上可以认为居民的收入分配
差距扩大，且处于较不公平状态。再从基尼系数区
间估计的标准差来看，两种对标准差的估计方法并

不存在一种估计方法的结果大于另一种的现象。
为了进一步了解 CHNS 调查省份间基尼系数的

动态变化，表 3 还给出了其他 6 个年度的基尼系数
的计算结果，同时利用本文提出的两种区间估计方

法估算了标准差及基尼系数 95% 的置信区间。从
表 3 可以发现，自 1989 年以来的 20 年间居民收入
水平总体上处于上升通道，省间基尼系数先是上升，

2004 年达到最高值，随后出现了明显的下降。对比
两种基尼系数区间估计方法对标准差估算的结果，

可以发现随着居民收入水平的提高，回归标准差由

前面若干年的略高于 Taylor 标准差，变化为近年来
的略低于 Taylor 标准差。
应用实例表明，本文提出的基尼系数区间估计

的加权回归法和抽样分布法能够有效地简化标准差

的估算问题。前者可以借助软件 Eviews6. 0 完成，
后者则只须进行并不复杂的代数运算，从而克服了

传统算法中对标准差的繁杂计算。
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