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基于一族新洛伦兹曲线的收入不平等测度
———以湖北省城镇及农村的收入数据为例

王红霞
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　　摘要 : 本文阐述了一族新的洛伦兹曲线估计模型 ,并利用湖北省 2000 - 2006年的城
镇及农村收入数据对模型进行了检验。结果表明 ,采用此模型估计的基尼系数不会超出
Gastwirth (1972)用非参数方法给出的基于分组数据计算所得的基尼指数的上下限 ,而且
此模型的估计结果相当稳健。我们的分析也表明 , 2000 - 2006年湖北省农村及城镇的收
入不平等程度均不高 ,且呈小幅上涨趋势。
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一、问题的提出

收入分配是近来政府关注的重点问题之一。湖北省统计局的专题报告《构建和谐湖北进程中的居民收

入差距问题研究》①指出 ,改革开放以来湖北省城乡居民收入差距呈现“W”形走势 ,且 1998年以来一直呈递

增态势 ,城镇居民内部收入分配的“马太效应”愈演愈烈。根据其计算结果 ,湖北省城镇基尼系数 2000年为

0. 26, 2002年和 2003年分别上升到 0. 34和 0. 32, 2004年、2005年略有下降 ,分别为 0. 267和 0. 275。城镇

居民收入分配处于相对均等与相对合理的状态。农民内部收入差距持续扩大 ,不均衡性不断加剧。据国家

统计局湖北调查总队的测算 ,湖北省农民收入分配的基尼系数自 2000年以来快速增长 , 2003年增大到

0. 298, 2004年为 0. 307, 2005年扩大到 0. 314。农民收入分配差距呈现出持续扩大的趋势。

以上是利用湖北省统计局的住户调查数据得到的结果 ,然而这种数据在一般研究中很难得到。相比于

住户调查数据 ,分组数据则可从统计年鉴中得到 ,涵盖面也更广。然而 ,当我们使用分组数据进行研究时 ,则

需要用洛伦兹模型估计真实的洛伦兹曲线。本文扩展了 Sarabia等 (1999)的洛伦兹曲线估计模型 ,并将其

应用于 2000 - 2006年湖北省城镇及农村的分组数据 ,估计了湖北城镇及农村的收入不平等 ,同时用可得的

住户数据对比检验了本模型的估计误差与适用性。

本文结构如下 :第二部分在 Sarabia等 (1999)模型的基础上阐述了一个新的洛伦兹曲线模型 ;第三部分

以湖北省数据为例讨论了相关模型的应用问题 ,包括具体的估计方法、模型的适用性比较、模型估计的误差

分析以及基于估计出的洛伦兹曲线进行的福利比较等 ;最后一部分是结论。

二、估算方法综述及新的估算模型

关于洛伦兹曲线与基尼系数的分析与测算 ,国内有学者提出的主要方法有几何计算法、分布函数法与曲

线拟合法 3种 (成邦文 , 2005)。几何计算法 ,是根据分组数据刻画洛伦兹曲线 ,按几何图形分块计算基尼系

数 ,这是一种相对比较粗糙的算法。分布函数法 ,是基于对指标的概率密度函数或概率分布函数的假设 ,估

计其分布参数 ,然后对洛伦兹曲线与基尼系数进行估计 (McDonald and Xu, 1995;成邦文 , 2005)。然而 ,由于

分析的复杂性 ,这一方法使用较少。曲线拟合法首先假设收入分配服从某一特殊的统计分布函数形式 ,如对

数正态分布、伽马分布、贝塔分布、帕累托分布、威布尔分布等 ,再据此为洛伦兹曲线选择适当的参数方程直

接进行拟合、确定参数 ,由此估计出洛伦兹曲线与基尼系数。本文用到的即是曲线拟合法。
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目前 ,已经有一些适用于分组数据的参数化洛伦兹模型 ( Cheong, 2002; Ogwang and Rao, 1996, 2000;

O rtega et al. , 1991; Sarabia et al. , 1999, 2001, 2005; Schader and Schm id, 1994;欧阳植等 , 1994;程永宏等 ,

1998) ,但这些模型用于逼近洛伦兹曲线时有一个共同的缺点 ,即它们不能完全满足洛伦兹曲线的定义
( Kakwani and Podder, 1976; Kakwani, 1980)。另外 ,正如 Cheong(2002)指出的 ,有些洛伦兹模型还有一个缺

点 ,即其估计值超出了 Gastwirth (1972)用非参数方法给出的基于分组数据计算所得的基尼指数的上下限 ,

它们一般会低估或者高估基尼系数。最近的研究都关注于寻找同时满足理论与实际的新的洛伦兹模型 ,使

得这些模型不仅能满足洛伦兹曲线的定义 ,而且应用于各种数据源时均呈现良好的性质 (Ogwang and Rao,

2000; Ryn and Slottje, 1996)。

洛伦兹曲线 L ( p)是一种函数关系 ,它刻画了所拥有的收入最少的百分之 p的人口所占的收入份额。假

定 L ( p)在 [ 0, 1 ]上有定义 ,且是连续的 ,其二阶导为 L″( p)。如果对所有的 p∈[ 0, 1 ], L ( p)满足 L ( 0) = 0,

L (1) = 1, L′(0
+ ) ≥0,且 L″( p)≥0,则 L ( p)为洛伦兹曲线。

Sarabia等 (1999)给出了基于经典帕累托分布的洛伦兹模型的基本形式 :

S0 ( p) = 1 - (1 - p)
β

(1)

从这一基本形式出发 ,他们又介绍了一族广义帕累托族的洛伦兹曲线 ,都与 (1)式密切相关 ,具体形式为 :

S1 ( p) = p
α

[ 1 - (1 - p)
β

] (2)

S2 ( p) = [ 1 - (1 - p)
β

]
η

(3)

S3 ( p) = p
α

[ 1 - (1 - p)
β

]
η

(4)

Ogwang和 Rao (2000)提出了用两种混合的方法建立洛伦兹模型 :加权积 (weighted p roduct)及洛伦兹模

型的凸组合 ( convex combination)。他们还发现 ,公式 (2)和 Chotikapanich (1993)提出的洛伦兹模型 :

LC ( p) =
e
λp

- 1
e
λ

- 1
,λ > 0

的凸组合模型 :

LOR ( p) =δp
α

[ 1 - (1 - p)
β

] + (1 -δ)
e
λp - 1
e
λ

- 1
,δ∈[ 0, 1 ]

符合洛伦兹模型的条件。

为了方便后面的论述 ,我们先给出如下定理 :

定理　假定 L ( p)为洛伦兹曲线 ,则对于任意的α≥0和η≥1, L
～

( p) = p
α

L ( p)
η也是洛伦兹曲线。进而 ,

如果对于所有的 p∈[ 0, 1 ]都有 L Ê( p)≥0,则当α≥0,η≥1 /2且α+η≥1时 , L
～

( p)也是洛伦兹曲线 (证明请

参见附录 )。

因为基于帕累托分布得到的 S0 ( p)和 LC ( p)在 [ 0, 1 ]上都满足 L Ê( p) ≥0,故而 ,通过以上定理我们可以

得到另一种洛伦兹曲线族模型 :

LPC ( p) = p
α δ[ 1 - (1 - p)

β
] + (1 -δ) e

λp
- 1

e
λ

- 1

η

其参数范围为 :α≥0,β∈ (0, 1 ],λ > 0,δ∈[ 0, 1 ],η≥1 /2,α+η≥1。

再考虑如下二元参数模型 :

H0 ( p) = 1 - (1 - p)
β

e
-γp (5)

H0 ( p)是一个更一般化的经典洛伦兹曲线模型。可以看出 ,将其作为一个洛伦兹曲线的参数估计模型

使用时 ,它不亚于公式 (2)或公式 (3)。而且 ,总的来说 ,它比 S0 ( p)的性质更好。

因为 H0 ( p)和 LC ( p)同时满足 L Ê( p)≥0,我们可以给出另一种与前述 LPC ( p)相似的混合模型族 ,形式为 :

LHC ( p) = p
α δ[ 1 - (1 - p)

β
e

-γp
] + (1 -δ)

e
λp - 1
e
λ

- 1

η

其中 ,α≥0,β∈ (0, 1 ], 0≤β+γ≤β,λ > 0,δ∈[ 0, 1 ],η≥1 /2,且α +η≥1。这也是本文进行洛伦兹曲

线估计所使用的模型。

三、模型的应用与进一步讨论

我们研究收入分配的目的本质上是为了研究经济社会中人口福利随时间的变化 ,或在不同的经济地区
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之间进行福利比较。

对于福利比较 , Shorrocks(1983)提出了在实际中很常见的分布排序方法 ,也是我们进行福利比较的基

础 ,即首先比较分布内部的不平等程度 ,再比较各分布的平均收入。假设 LA ( p)和 LB ( p)分别是收入分布 A

和 B的洛伦兹曲线 ,且其相应的平均收入分别为μA 和μB ,如果对任意的 p∈ [ 0, 1 ]有μA ≥μB 且 LA ( p)≥

LB ( p) ,则对于一个偏好公平的政策制定者而言 , A的社会福利高于 B。然而 ,这一标准却不能用于洛伦兹曲

线相交时的情形。为了度量洛伦兹曲线相交时的社会福利 , Shorrocks ( 1983)又引入了广义洛伦兹曲线
( GLC)的概念 ,并将广义洛伦兹曲线定义为 GL ( p) =μL ( p)。用广义洛伦兹占优标准来排序的政策制定者

同时偏好公平和效率 (收入越高越好 )。当且仅当对所有的 p∈[ 0, 1 ]有μA LA ( p) ≥μB LB ( p)时 (暗含了两条

广义洛伦兹曲线没有相交 ) ,他们认为 A优于 B。还有一些研究进一步讨论了当洛伦兹曲线或广义洛伦兹曲

线相交有限次时的福利比较方法①,然而 ,在这些情形下排序的问题就变得相当复杂。因此 ,通常的处理方

式是 ,在广义洛伦兹曲线相交时 ,用不平等指数 (如基尼系数等 )来进行福利比较。

本文的分析也遵从这样的思路 ,即先介绍模型估计的方法 ,再利用特定年份可得的不同数据类型比较估

计结果以验证模型的适用性 ,并将其运用于更多年份的洛伦兹曲线估计 ,最后基于我们的估计结果计算基尼

系数 ,并比较福利。
(一 )估计方法

如果给定收入区间 ( xi - 1 , xi ], i = 1, 2, ⋯,那么收入不高于 xi的人口份额为 pi ,由 ( pi , L i ) m
i = 1给出 ,则

F̂ ( xi )为 pi的估计值。给定收入分配的密度函数 f ( x) ,累积分布函数的形式为 F ( x) = ∫
x

0
f ( t) d t,表示收入

小于等于 x的人口所占的比例。这一分布的洛伦兹曲线是 :

L ( p) =
1
μ∫

y

0
xf ( x) dx, p = F ( y)

　　其中 p∈[ 0, 1 ],μ是这一分布的平均收入。只需进行简单的求导运算就可得 :

L′( p) =
y
μ

(9)

L″( p) =
1
μf ( y)

(10)

给定洛伦兹曲线 L ( p)和收入 y,解公式 (9)和公式 (10)可得密度函数 f ( y) ,进而可得收入不高于 y的人
口份额 p = F ( y)。
如果有且仅有一组分组数据 ( pi , L i ) m

i = 1可用于估计真实分布的洛伦兹曲线 ,则我们必须选择适合这一
分组数据的洛伦兹模型。其中 , pi是按收入由低至高排序低端收入的人口比例 , L i是对应收入最低的 pi的人
口所占的总收入份额。我们选取的模型形式为 L ( p,τ) ,令τ为参数向量 ,即 (α,β,γ,λ,η,δ) ,取损失函数为

残差平方和的形式 ,由最小残差平方和 (RSS) ∑
m

i =1

(L i - L ( pi ,τ) ) 2的方式来估计。很显然 ,一阶条件为零即

可得 L ( pi ,τ)的估计。

假定τ的估计值是τ̂,那么不仅能通过估计的洛伦兹曲线 L ( p,τ̂)来近似得到洛伦兹曲线 L ( p)并计算各

种不平等指数 ,而且可以从公式 (9)、(10)中由 L ( p,τ̂)得到近似的密度函数 f̂ ( y)。由于 L ( p,τ̂)是用最小化

RSS的标准得到的最优估计 ,因此 , f̂是最好的可能估计。更进一步 ,对任意给定的 y,我们还可以通过解

F̂ ( y) = ∫
y

0
f̂ ( x) dx或μL′( p;τ̂) = y得到相应的累积分布函数 F̂ ( y)。后面我们可以看到 ,比较用不同方法得

到的密度函数 (或累积分布函数 )也可以看出模型的适用性。

最后 ,为了度量收入不平等进行福利比较 ,我们使用基尼系数 :

G = 2∫
1

0
( p - L ( p) ) dp = 1 - 2∫

1

0
L ( p) dp (11)

　　 (二 )数据描述

我们所使用的是由湖北省统计局提供的 2000 - 2006年的湖北省农村及城镇的分组数据及 2006年的微

观数据 ,所有数据均来自住户调查年报基层表。这些年份的数据包括组区间 ( xi - 1 , xi ], i = 1, 2, ⋯;这一收入
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区间的人口数 ni和这一区间内的年人均收入μi。

本文对洛伦兹曲线的估计使用的是上面给出的 LHC模型。通过这些数据我们可以得到洛伦兹曲线上的

一系列点 pi , L ( pi ) m
i = 1 ,其中 pi =

1
n ∑k≤i

nk ,代表收入不高于 xi 的人口占总人口的比例 ; L ( pi ) =

1
θ∑k≤i

nkμk ,代表收入不高于 xi的人口拥有的收入占总收入的份额 ; n = ∑
k≤i

nk为总人口数量 ;θ= ∑
k≤i

nkμk

为收入总额。

(三 )估计比较 :微观数据与分组数据

我们的逻辑是这样的 ,首先利用 2006年的微观数据和分组数据同时进行估计 ,比较所得到的结果 ,由此

判定 LHC ( p)模型的拟合误差大小 (适用度 )。确认模型适用后 ,再估计 2000 - 2005年的分组数据 ,由此得到

估计结果。

利用 2006年的分组数据 pi , L ( pi ) m
i = 1
①我们精确地得到了洛伦兹曲线及其所应通过的各个点 ,每个点

由十字星标记 ,见图 1;通过这些十字星的曲线则是我们估计所得的三条洛伦兹曲线。按从左到右的顺序 ,

它们依次是湖北省城镇洛伦兹曲线、湖北省农村洛伦兹曲线、湖北省农村与城镇加总的洛伦兹曲线。

说明 :按从左到右的顺序 ,它们依次是湖北省城镇洛伦兹曲线、湖北省农村洛伦兹曲线、湖北省农村与城镇加总的洛伦兹

曲线。十字星代表点 ( pi , L ( pi ) ) m
i = 1。

图 1　洛伦兹曲线 : 2006年分组数据估计所得

正如前面所描述的 ,通过估计所得的洛伦兹曲线我们还可以得到 2006年湖北省城镇、农村及加总的收

入密度函数曲线 f̂ ( y) ,且我们将其与由微观数据得到的密度函数曲线进行了比较 ,如图 2,可以看出 ,它们

之间的差别非常微小。

　　说明 :按照峰度从高到低的顺序排列 ,四条曲线依次为 :由分组数据估计出的农村密度函数曲线、由分组数据估计出的农

村与城镇加总密度函数曲线、由微观数据估计的加总密度函数曲线、由分组数据估计的城镇密度函数曲线。同时由分组数据

估计而得的三条密度曲线相交于同一点。

图 2　2006年湖北省密度函数曲线的比较
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①因篇幅过长 ,数据未在本文中列出。2006年湖北省城镇数据共 11组 , 10个收入切分点 ;农村数据共 41组 , 40个收入切

分点 ;加总数据有 21组 , 20个收入切分点。即 m的取值分别为 10、40、20。若需要具体数据 ,可来信向作者索取。



进一步 ,我们还分别利用 2006年湖北省收入抽样调查的微观数据和分组数据计算了各种基尼系数①,

见表 1。

表 1 　　基尼系数 :分组数据与微观数据的比较
农村 城镇 加总 Dagum分解

微观数据 0. 307743 0. 283625 0. 398723 0. 39872

分组数据

估计值 0. 30802 0. 28379 0. 39881 0. 398447

Gastwirth上限 0. 31564 0. 31564 0. 41302 -

Gastwirth下限 0. 29553 0. 27596 0. 39331 -

　　说明 :表中加总基尼系数是指将农村和城镇数据混合起来 ,按照与估计农村基尼系数和城镇基尼系数同样的方法进行估
计所得的基尼系数值。Dagum分解值是用 Dagum (1997)的方法计算得来的。Gastwirth (1972)给出了利用分组数据计算基尼
系数的上下界 ,我们一并计算后在表中列出。

从表 1的结果中可以看出 ,利用我们提出的洛伦兹曲线模型估计而得的 L̂HC ( p)所计算出的基尼系数与
用微观数据计算所得的基尼系数非常接近 ,且具有相当良好的性质。Gastwirth ( 1972)推导了由组数据得出
的基尼系数的下界和上界。许多作者使用这一边界约束检验洛伦兹模型对分组数据的拟合度 ( Kakwani,

1980; Schader and Schm id, 1994)。Schader和 Schm id (1994)发现许多传统的洛伦兹模型所得出的基尼系数

都超出了 Gastwirth边界。而表 1结果显示利用 L̂HC ( p)计算所得的基尼系数完全位于 Gastwirth (1972)给出
的区间之内 ,也就是说 , LHC ( p)模型的拟合度是非常好的。不仅如此 ,通过估计结果和样本值的比较可以发
现LHC ( p)模型是相当令人满意的 ,对此我们在后面做了更为详细的分析。

(四 )模型的应用 : 2000 - 2005年的洛伦兹曲线及福利比较
由 2006年数据估计结果的对比分析我们可以看出 , LHC模型有很强的适用性。因此 ,我们可以利用 LHC

模型和已有分组数据分别估计 2000 - 2005年湖北省的农村及城镇洛伦兹曲线 L̂HC ( p)。表 2和表 3分别包
含了模型 LHC的运用于湖北省城镇及农村所得的参数估计 ,在本文的第二部分我们已经证明过 ,其相应的估

计曲线 L̂HC ( p)满足洛伦兹曲线的定义。

表 2 　　应用 LH C模型对湖北省城镇 2000 - 2006年的参数估计值
α β γ λ η δ

2000
0. 728432 0. 713538 - 0. 246220 13. 232102 0. 515940 0. 915131

(0. 046057) (0. 000198) (0. 049594) (0. 894228) (0. 052443) (0. 013021)

2001
0. 191009 0. 754418 - 0. 042013 13. 672288 1. 081989 0. 976570

(0. 302391) (0. 000577) (0. 089961) (3. 885227) (0. 319756) (0. 021557)

2002
1. 096916 0. 391307 0. 234238 1. 990190 0. 500009 0. 941731

(2. 586658) (0. 003684) (3. 833136) (37. 817108) (2. 937611) (1. 904116)

2003
1. 030929 0. 446695 0. 221654 6. 480230 0. 500084 0. 937870

(1. 139716) (0. 001697) (2. 309999) (39. 052144) (1. 507872) (0. 515036)

2004
0. 910000 0. 575116 0. 181458 5. 232855 0. 500000 0. 868708

(0. 998162) (0. 001023) (1. 758942) (17. 361422) (1. 197925) (0. 423010)

2005
0. 584552 0. 657606 0. 153323 3. 209703 0. 794872 0. 872801

(1. 798190) (0. 000485) (1. 454249) (13. 777163) (1. 947371) (0. 777146)

2006
0. 277595 0. 699033 0. 137049 2. 656201 0. 998767 0. 732291

(2. 240302) (0. 001841) (1. 284744) (6. 805046) (2. 335806) (0. 613113)

　　注 :圆括号中为标准误。

表 4将这一模型用于湖北省 2000 - 2006年各年份的城镇及农村分组数据时所得的 L̂HC ( p)值与样本

L ( p)值进行了比较 ,列出了拟合残差平方和 (由于这个值过小 ,表中列出的是扩大 100 000倍后的结果 )、各

估计值的最大拟合残差绝对值及残差绝对值之和。从表 4的统计结果中可以看出拟合的结果是相当好的。

农村分组数据所得的各年份最大的拟合残差绝对值只有 0. 00083,其中 2004年的拟合残差绝对值之和是最

高的 ,也只有 0. 01153;城镇数据相对粗糙 ,但估计结果也仍然令人满意 ,统计结果显示 , 2002年数据所得的
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①对于分组数据 ,可用公式 (11)计算基尼系数 ,其中 L ( p)取 L̂HC ( p) ;至于微观数据 ,则可采用离散数据情形下求基尼系数

的公式来计算 : G = 1 +
1
N

-
2{ xN + 2xN - 1 + 3xN - 2 +⋯ +N x1 }

N
2μ

,其中 N代表所观察的个体总数 , x1≤x2≤⋯≤xN 代表个体收入 ,

μ为整体平均收入。也可用公式 : G = ∑
i
∑

j

xi - xj

2N
2μ
。这两个公式是等价的。



估计误差是最大的 ,其最大的拟合残差绝对值为 0. 01079,拟合残差绝对值之和为 0. 03006%。①

表 3 　　应用 LH C模型对湖北省农村 2000 - 2006年的参数估计值
α β γ λ η δ

2000
0. 000000 0. 784170 - 0. 116695 7. 807259 1. 219903 0. 988272

(0. 068752) (0. 000032) (0. 022547) (1. 897303) (0. 074708) (0. 002882)

2001
0. 000000 0. 793794 - 0. 081559 9. 197640 1. 243542 0. 965956

(0. 098485) (0. 000048) (0. 042860) (1. 879217) (0. 110860) (0. 005375)

2002
0. 000000 0. 763856 0. 006064 8. 379918 1. 316953 0. 968954

(0. 063987) (0. 000049) (0. 027151) (1. 382187) (0. 072796) (0. 003853)

2003
0. 422014 0. 699084 - 0. 086292 12. 351521 0. 857054 0. 984766

(0. 028051) (0. 000046) (0. 020024) (2. 207097) (0. 032807) (0. 002356)

2004
0. 000000 0. 745716 0. 117833 3. 367106 1. 429981 0. 952616

(0. 314737) (0. 000046) (0. 133316) (3. 535737) (0. 343437) (0. 084462)

2005
0. 371173 0. 798274 - 0. 138532 25. 153827 1. 005876 0. 972778

(0. 062699) (0. 000028) (0. 025902) (0. 917118) (0. 068477) (0. 003972)

2006
0. 439044 0. 686692 0. 141977 3. 021918 1. 025866 0. 912704

(0. 153146) (0. 000016) (0. 092278) (1. 204781) (0. 165770) (0. 058463)

　　注 :圆括号中为标准误。

表 4 　　分组数据估计结果与样本值的比较 (LH C ( p)与 L̂H C ( p) )

农村 城镇

拟合残差平方
和 ×100000

最大拟合残差
(绝对值 ) 残差绝对值之和 拟合残差平方和 ×100000

最大拟合残差
(绝对值 ) 残差绝对值之和

2000 0. 10492 0. 00042 0. 00399 0. 06047 0. 00038 0. 00263
2001 0. 35356 0. 00066 0. 00743 0. 41161 0. 00089 0. 00698
2002 0. 07214 0. 00048 0. 00284 16. 35177 0. 01079 0. 03006
2003 0. 15193 0. 00064 0. 00467 10. 37903 0. 00820 0. 02217
2004 0. 62694 0. 00083 0. 01153 2. 22359 0. 01070 0. 00341
2005 0. 19155 0. 00079 0. 00572 0. 83339 0. 00258 0. 00598
2006 0. 04579 0. 00039 0. 00212 0. 21898 0. 00095 0. 00352

最后 ,为了进行福利比较 ,我们根据估计的洛伦兹曲线 L̂HC ( p)和公式 ( 11)计算了 2000 - 2006年的湖北

省农村及城镇基尼系数 ,结果见表 5。

表 5 　　湖北省 2000 - 2006年的农村及城镇基尼系数
2000 2001 2002 2003 2004 2005 2006

农村 0. 28278 0. 28439 0. 28759 0. 29636 0. 30238 0. 30892 0. 30802
城镇 0. 27080 0. 27720 0. 35298 0. 32984 0. 27353 0. 27655 0. 28379

从表 5的结果中可以看出 ,湖北省 2000 - 2006年农村及城镇的收入不平等程度都不高。从同年比较来

看 ,农村的收入不平等程度略高于城镇。2000 - 2005年以来农村的收入不平等程度逐年增加 , 2006年略有

下降。城镇的收入不平等程度在 2002年急增 ,但 2003年迅速下降 ,自 2004年起回落至较低水平 ,同时

2004 - 2006年又呈缓慢上升趋势。该结果与湖北省统计局给出的结论也是相当接近的。

四、结论

本文引入了一族新的洛伦兹曲线模型 ,首先将其应用于湖北省 2006年的分组数据 ,并利用 2006年湖北

省收入的微观统计数据对比研究了本模型的适用性问题。研究结果显示 ,本文提出的洛伦兹曲线模型呈现

非常良好的性质 ,不仅满足洛伦兹曲线的定义 ,而且具有很高的拟合度。进而 ,我们将其应用于湖北省

2000 - 2005年的分组数据 ,通过估计值与样本值的比较 ,其结果进一步证实了本模型的高度拟合性。同时 ,

我们还得到了以下有关收入不平等方面的结论。

第一个主要结论是 ,从湖北省 2000年以后的状况来看 ,无论是城镇还是农村 ,收入不平等程度均不高。

在国内经济持续高速增长的背景下 ,这不是一个坏消息。第二个结论是 ,湖北省农村的不平等状况较城镇的

不平等状况略差。这一点结论看起来似乎不太符合我们的直觉 ,我们认为有两种可能原因 :一是农村人口迁

移外出务工导致的收入差距拉大 ,二是由于城镇由传统沿袭下来的调查方式所产生的调查误差导致。因为
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①限于篇幅 ,具体的估计结果不在文中列出 ,如有需要 ,可来信向作者索取。



城镇住户调查所选取的住户一般均是在国有企业或事业单位务工的职工家庭 ,忽略了在外资企业、私营企业

工作或者自主创业的群体 ,因此 ,误差的存在是可能的。第三个结论是 ,尽管农村和城镇的收入不平等程度

并不严重 ,但也呈现缓慢的上升趋势 ,尤其是城镇 ,在 2002年出现突然恶化的情形 ,这一点说明在经济增长

的过程中不平等状况的急速恶化是可能的 ,因此 ,在制定和执行各种促进经济增长的政策时 ,务必兼顾考虑

收入不平等的问题 ,这对于构建和谐社会至关重要。

另外 ,基于本文提出的方法可以找到更有效的模型 ,比如对参数向量τ中的系数赋予更大的取值范围等。本

文估计结果的局限之处在于 ,我们没有系统地讨论湖北省农村与城镇之间的收入不平等以及省内不同地区的收入

不平等状况 ,也没有对其背后的微观机制给出合理的分析与解释。这是我们进一步研究的方向。

　　附录 :定理的证明
对于第一个表述 ,我们只需要证明 L

～
′( p) ≥0,且 L

～
″( p) ≥0即可。

因为 L
～
′( p) =αp

α - 1
L ( p)η +ηp

α
L ( p)η - 1

L′( p) ,

L
～
″( p)

p
α - 2L ( p)η - 2 =α(α - 1) L ( p) 2 +αηpL ( p) L′( p) +ηp2 [ (η - 1) L′( p) 2 +L ( p) L″( p) ] +αηpL ( p) L′( p) (A1. 1)

显然 ,当α≥1时 , L
～

( p)为洛伦兹曲线。假定α∈[ 0, 1) , L
～

( p)为洛伦兹曲线的充分条件是方程 (A1. 1)右端的两项之和非
负或者 :

(α - 1) L ( p) +ηpL′( p)≥0 (A1. 2)
这一不等式显然成立 ,因为左边的式子在 p = 0时为零 ,且在 [ 0, 1 ]区间上是递增的。
对于第二个表述 ,注意在当前假设下 ,式 (A1. 2)仍然成立 ,因此只要式 (A1. 1)的右边两项之和非负即可。将式 (A1. 1)右
边两项除以ηp后记作 g ( p) ,我们只需证明对所有的 p∈[ 0, 1 ]:

g ( p) = p[ (η - 1) L′( p) 2 +L ( p) L″( p) ] +αL ( p) L′( p)≥0 (A1. 3)
对任意的η∈[ 1 /2, 1) ,且满足α+η≥1的α≥0均成立即可。在给定假设下这一等式是成立的 ,因为 g ( p)在 [ 0, 1 ]区间
上递增 ,且 g (0) = 0。
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