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0.- INTRODUCCIÓN 

En este trabajo se comparan dos grandes 

muestras, de unas 24.000 observaciones cada 

una, para una población de aproximadamente 

10 millones de hogares que ocupan viviendas 

familiares privadas: las Encuestas de Presupuestos 

Familiares (EPF de aquí en adelante) para 

1973-74 y 1980-81, recogidas por el Instituto 

Nacional de Estadística español. 

Ruiz-Castillo (1987) midió la desigualdad 

relativa y la pobreza en España utilizando la 

EPF de 1980-81. Posteriormente, Bosch, 

Escribano, y Sánchez (1989) midieron el 

mismo fenómeno para la distribución de 

1973-74 siguiendo procedimientos idénticos, 

estableciendo las comparaciones pertinentes. 

A escala nacional, el resultado principal fue 

que "la sociedad española ha experimentado 

un ligero incremento en el gasto total per 

capita medio, ... , y tal incremento se ha distri-

buido de manera que ha conducido a una 

reducción de la desigualdad entre las 

Comunidades Autónomas, así como a una 

reducción de la desigualdad para el país en su 

conjunto" . 

Sin embargo, las dos distribuciones 

nominales objeto de la comparación pertene­

cen a un período de alta inflación: el Indice 

General de Precios de Consumo se incremen­

tó en un factor de 5,6 desde 1973 a julio de 

1985, el último mes en que se publicó el sis­

tema de índices con base en 1976. ¿Pero qué 

sabemos del impacto distributivo de los cam­

bios en los precios relativos entre esas dos 

fechas? 

Abadía (1986a) ha estudiado la evolución 

de índices de precios agregados entre 1976 y 

1981 para distintos tipos de hogares. Utilizando 

verdaderos índices del coste de la vida, basados 

en la estimación de un sistema lineal de gasto, 

Abadía (1986b, 1987) encontró que la inflación 
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durante el período 1976-1985 había estado ses­

gada contra los hogares de menor tamaño y los 

de mayor nivel de gasto total. 

Dados estos resultados, el objetivo de este 

trabajo es doble: 1) determinar la importancia 

del impacto de los cambios en los precios rela­

tivos, medidos a través de índices de precios 

específicos para cada hogar, sobre la evolución 

de la desigualdad desde 1973-74 a 1984, y 2) 

estudiar las implicaciones de tales cambios 

cuando consideramos particiones relevantes de 

la población. 

El hallazgo fundamental es que la mejora 

en la desigualdad real es considerablemente 

mayor que la mejora en la desigualdad mone­

taria. Sin embargo, este resultado cualitativo 

debe entenderse y evaluarse a la luz de las 

siguientes decisiones en numerosos frentes 

metodológicos: 

- hemos elegido el gasto total del hogar, 

neto de la adquisición de ciertos duraderos, 

como la variable que mejor representa el nivel 

de vida de un hogar; 

- hemos tomado la persona como la uni­

dad de análisis, y hemos considerado la distri­

bución que asigna a cada persona el gasto total 

"equivalente" del hogar al que pertenece, 

obtenido a través de una variedad de escalas de 

equivalencia; 

- en reconocimiento del problema de 

números índice inherente en las comparacio­

nes intertemporales, hemos estimado el cam­

bio en la desigualdad real en las fechas en que 

ambas encuestas fueron recogidas, así como en 

1978 y 1984; 

- para expresar las dos distribuciones OrI­

ginales en unidades monetarias de los períodos 

de tiempo indicados, hemos utilizado índices 

de precios estadísticos para cada hogar indivi­

dual en lugar de verdaderos índices del coste 

de la vida; 

- hemos medido solamente la desigualdad 

relativa a través de la familia de índices de 

Entropía Generalizada. 

Como veremos, a escala nacional el resul­

tado central es razonablemente robusto a las 

variaciones en los juicios de valor utilizados. 

Sin embargo, para completar este enfoque que 

combina a hogares de distintas características 

en una única distribución, hemos explorado 

también la desigualdad experimentada por 

hogares del mismo tamaño para los que se pre­

sumen idénticas necesidades. 

Además, dada la heterogeneidad de la 

población de un país tan grande y complejo 

como España, hemos realizado otras medicio­

nes desagregadas para investigar qué grupos de 

la población experimentaron ganancias o pér­

didas en desigualdad real, así como el papel de 

las diferentes características de los hogares en 

la explicación de la desigualdad a escala nacio­

nal. Aquí presentamos resultados para las parti­

ciones por Comunidades Autónomas, tamaño 

del municipio de residencia y nivel educativo 

del sustentador principal. En esta parte del 

análisis se ha prestado especial atención a pro­

cedimientos de medición de la desigualdad 

que son independientes de la escala de equiva­

lencia utilizada. 

Metodológicamente, este es un trabajo en 

el área de de la estadística descriptiva aplicada. 
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En realidad, nuestro interés fundamental radica 

en examinar cuidadosamente cuan lejos pode­

mos llegar en el establecimiento de conclusio­

nes normativas con respecto a la evolución de 

la desigualdad dentro de un marco microeco­

nómico explícito, utilizando métodos estadísti­

cos que no requieren ni supuestos demasiado 

específicos sobre las preferencias individuales, 

ni su recuperación por medio de métodos 

económetricos complejos y caros. 

El resto del trabajo se organiza en cuatro 

apartados. En el primero se resume el marco 

conceptual y las dificultades que presenta la 

comparación rigurosa de distribuciones de 

renta que pertenecen a poblaciones distintas 

que confrontan estructuras de precios diferen­

tes. El segundo apartado revisa críticamente las 

dificultades operativas de los modelos econo­

métricos de escalas de equivalencia, propor­

ciona una justificación de los procedimientos 

que se ha decidido adoptar y detalla su imple­

mentación empírica. El tercer apartado con­

tiene los resultados empíricos, mientras que en 

el cuarto se ofrecen algunos comentarios a 

modo de conclusión. 

1.- EL MARCO CONCEPTUAL 

1.1.- DESIGUALDAD REAL Y DESIGUALDAD 

MONETARIA 

Aunque el hecho de que diferentes grupos de 

la población no queden afectados de la misma 

manera por la evolución de los precios relativos se 

había reconocido desde hacía tiempo en la literatu­

ra empírica 1. Parece que la idea de que los cambios 

en los precios deben incluirse en las comparaciones 

intertemporales de desigualdad fue sugerida origi­

nalmente por Iyengar y Bhattacharya (1965), con 

alguna antelación al trabajo renovador de Atkinson 

(1970), Kolm (1976a,b) y Sen (1973) sobre los fun­

damentos axiomáticos de la medición de la desi-

gualdad. 

Posteriormente, Muellbauer (1974a) demostró 

que un índice de desigualdad obtenido a partir de 

una función de decisión social estrictamente cuasi­

cóncava, definida sobre la distribución de los nive­

les indirectos de utilidad de los individuos, es inde­

pendiente de los cambios en los precios si y sólo si 

las preferencias son idénticas y homotéticas para 

todas las unidades de consumo. La consecuencia 

inevitable es que si no estamos dispuestos a aceptar 

restricciones tan fuertes sobre las preferencias indi­

viduales, las comparaciones de desigualdad en tér­

minos reales dependerán del vector de precios de 

referencia. 

En aras de la precisión, comencemos con la 

comparación de distribuciones de "renta" en dos 

momentos del tiempo para una población con gus­

tos constantes, consistente en H unidades de con­

sumo a las que nos referiremos como "indivi­

duos". Sea x~ la renta de del individuo h en la 

situación 't, donde h = 1, ... ,H Y 't = 1, 2. Bajo 

condiciones generales sobre las preferencias indivi­

duales 

x~ = ch(u~, P1) para todo h y 't, 

donde chO es la función de costes del individuo h, 

P, el vector de precios n-dimensional en el período 

Para los primeros estudios sobre la India, véase Iyengar (1967) y Mahalanobis (1972); para el Reino Unido, Prais (1959), 

Nicholson (1975), Lesser (1976) y las referencias citadas en Muellbauer (1974c); para Estados Unidos, Michael (1970), 

Hollister y Palmer (1972), y Hagemann (1982), y para España, Abadía (1986a). 
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'r, Y u~ el máximo nivel de utilidad asequible al 

individuo h en la situación 'r. Finalmente, designe­

mos por {x~} una distribución de renta, consistente 

en H números reales, y sea r(-) un índice de desi­

gualdad apropiado definido en el espacio de tales 

distribuciones. 

Estamos interesados en dos cuestiones empíri­

cas: 1) la medición de los cambios en la desigualdad 

real de acuerdo con r ("), es decir, en la expresión 

L1R = r({u~}) - r({u~}) donde las dos distribucio­

nes de utilidad están evaluadas a los mismos precios, 

y 2) el impacto distributivo del cambio en los pre­

cios relativos desde PI a P2· 

Por supuesto, los niveles de utilidad no son 

observables, pero si las preferencias individuales han 

sido estimadas podemos expresar la distribución de 

utilidades del segundo período a los precios del pri­

mero de la manera siguiente: 

donde x~l es el gasto total mínimo para para que el 

individuo h alcance el nivel de utilidad u ~ a los 

precios p l. Designaremos el cambio en la desigual­

dad real a los precios PIpar 

Para evaluar la importancia cuantitativa de los 

cambios en los precios relativos, tomando como 

referencia los niveles de utilidad alcanzados en el 

período 2, podemos utilizar la expresión 

Alternativamente, podemos expresar la distri­

bución de utilidades del período 1 a los precios del 

período 2 y definir el cambio en la desigualdad real 

por 

Entonces, el cambio en la desigualdad atribui­

ble a la variación de los precios desde PI a P2' 

tomando como referencia los niveles de utilidad de 

la situación 1, vendrá dado por 

En realidad, si conocemos los precios en otros 

momentos del tiempo, es posible estimar el cambio 

en la desigualdad real a los precios p t por medio de 

donde 

Obsérvese que cualquier distribución de renta 

original puede expresarse a los precios de otro perío­

do distinto con la ayuda de un verdadero índice del 

coste de la vida del tipo Laspeyres, L h(Pt'p-C; u~), de 

la manera siguiente 

h h h) _ h( h 
x-c L (Pt' P-c; u-c - c u-c' 

Pt)/ch(u~, p-c)] = ch(u~, Pt) = X~t . 

En todo caso, con independencia del interés 

de verificar si nuestras conclusiones empíricas son 

robustas al período utilizado, esto es, si obtenemos 

valores similares para L1R I, L1R2 Y L1Rt, podemos 

estimar el impacto distributivo de los cambios en 

los precios en un período t i:: 1 Y 2 por medio de 

las expresiones 

y 
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que miden el cambio en la desigualdad atribuible a 

los cambios en los precios desde PI (o P2) a Pt' 

tomando como referencia las distribuciones de uti­

lidad del período 1 (o 2), respectivamente. 

Si definimos el cambio en la desigualdad 

monetaria por 

LlM = 1 ( { x~ }) - 1 ( { x~ } ) , 

es claro que 

para todo t *" 'r. 

Supondremos que sería deseable socialmente 

que la desigualdad en términos reales disminuyera 

con el paso del tiempo, es decir, que LlRt < ° para 

todo t. Por otra parte, convengamos que es también 

preferible que los precios relativos evolucionen de 

forma más favorable (o menos desfavorable) para los 

pobres que para los ricos. Supongamos que los 

índices individuales del coste de la vida indican que 

el nivel general de precios aumenta a lo largo del 

tiempo para todos los consumidores y consideremos 

primero el casO en que 1 < t < 2. Entonces, 

para todo h. 

Pero si Pt causa relativamente menos daño a 

los pobres que a los ricos, el incremento de renta 

necesario para sostener u~ será mayor para los 

segundos. En consecuencia, la desigualdad de la 

distribución {x~t} será mayor que la de la distribu­

ción {x~}, y por tanto LlP lt será positivo. 

Similarmente, tendríamos que 

h _ h( h ) > h _ h( h ) x 2 - c u 2, P2 x 2t - c u 2, Pt 

para todo h, pero en mayor medida para los ricos, 

de manera que la desigualdad de la distribución 

{x~} será mayor que la de la distribución {x~t)}' y 

por tanto LlP 2t también será positivo. Por análogas 

razones normativas, en los dos casos límite en que t 

= 1 o 2, preferiríamos tener LlP 21 > 0, Y LlP 12 > 0, 

respectivamente. Finalmente, obsérvese que si 1 < 

2 < t, desearíamos que LlP lt > ° pero que LlP 2t < 0, 

mientras que si t < 1 < 2 sería preferible que LlP lt < 

° y que LlP2t > O. 

En todos los casos, como el signo deseado de al 

menos uno de los términos de precios y el compo­

nente de desigualdad real van en dirección opuesta, 

es imposible adjudicar a LlM un signo deseable: los 

cambios en la desigualdad monetaria no son un 

buen indicador de si la situación está mejorando o 

no desde un punto de vista normativo. Así pues, en 

el contexto intertemporal la descomposición que 

hemos discutido es imprescindible. 

1.2.- LOS EFECTOS ASOCIADOS A LAS 

DIFERENCIAS EN LA COMPOSICIÓN DE LOS 

HOGARES 

En el trabajo seminal ya citado, Muellbauer 

(1974a) observó que las propiedades de S-conca­

vidad y simetría (o anonimidad) que se imponen 

habitualmente sobre la función de bienestar social 

en el enfoque normativo a la medición de la 

desigualdad, sólo tenían sentido en una sociedad de 

unidades de consumo con las mismas necesidades. 

A continuación propuso el tratamiento de los efec­

tos sobre la desigualdad de diferentes estructuras 

demográficas en el contexto de la teoría de los 

números índices y el enfoque de la dualidad a la 

demanda del consumidor, a cuyo desarrollo este 
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autor estaba contribuyendo decisivamente en esa 

época 2. 

Si deseamos tener en cuenta la heterogeneidad 

demográfica de la población hemos de confrontar 

dos problemas: cuál es la unidad de análisis, esto es, 

con quien identificamos a los "individuos"; y cómo 

tratar el hecho de que poseen necesidades diferen­

tes independientes del nivel de renta, esto es, cómo 

hacerlos comparables en el espacio de la "renta". 

En cuanto al primer problema, la elección es 

entre el hogar, la familia o la persona. Por razones 

que se revisan en otro lugar 3, Y de acuerdo con la 

práctica generalmente seguida en Economía del 

Bienestar, aquÍ optamos por la persona. Sin embar­

go los datos sobre gasto vienen típicamente agrega­

dos al nivel del hogar, e incluso cuando disponemos 

de información sobre los ingresos personales tene­

mos que tratar a los no perceptores. Existe eviden­

cia de que las desigualdades dentro del hogar son 

empíricamente relevantes 4. Pero como en la mayor 

parte de la literatura, aceptaremos la hipótesis según 

la cual todos los miembros del hogar disfrutan en la 

misma medida de la variable escala x~ , convenien­

temente ajustada para permitir las comparaciones 

interpersonales de bienestar entre hogares de dife­

rente tamaño y composición. 

Siguiendo la propuesta original de 

Muellbauer, el ajuste de la variable renta del hogar 

se lleva a cabo a través de las llamadas escalas de 

equivalencia. Para ese propósito, caractericemos al 

hogar por su renta x, un vector a de características 

demográficas, y unas preferencias, denominadas 

incondicionadas, definidas en el espacio de los bie­

nes y las características demográficas. Si ch(u, p, a) 

2 Véase Muellbauer (1974b). 

3 Veáse Ruiz-Castillo (1993b) 

4 Véase Haddad y Kambur (1990) Y las referencias allí citadas. 

es la correspondiente función de costes incondicio­

nada, las escalas de equivalencia para el hogar h vie­

nen definidas por 

que proporclOna el mínimo coste de alcanzar el 

nivel de utilidad u a los precios p por un hogar de 

características a, relativo al coste de alcanzar ese 

nivel de utilidad a esos precios por parte de un 

hogar de referencia con características aro La fun­

ción dh(-) determina los números con que se 

deflactarÍa la distribución de renta para ajustarla a 

las necesidades de hogares diferentes, de acuerdo 

con las preferencias incondicionadas de este hogar 

en particular. 

Como insisten Pollak y Wales (1979) y Pollak 

(1991), no disponemos todavía de una teoría de las 

comparaciones interpersonales de bienestar en pre­

sencia de distintas preferencias incondicionadas. 

Pero entonces, ¿qué preferencias deben seleccionar­

se para realizar los ajustes suponiendo a priori la 

existencia de un orden de preferencias incondicio­

nadas común a todas las unidades de consumo? Es 

decir, 

para todo h = 1, ... ,H. 

Armados de este deflactor único, es posible 

construir la distribución de la renta equivalente por 

persona {z~t}, donde, para cada persona i en el 

hogar h, 
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ir _ h / d( h r. h ) _ (h r) 
Z1:t - xn a, a , U1:' Pt - c u1:' Pt' a . 

Esto significa que a cada persona i en el perío­

do t se le asigna la renta que un hogar de caracterís­

ticas ar necesitaría, a los precios p t' para alcanzar el 

nivel de utilidad u~ disfrutado en el período 't por 

el hogar al que la persona pertenece. 

Habiendo seleccionado una escala de equiva­

lencia dO y un tipo de referencia ar, definamos de 

la manera siguiente el cambio en la desigualdad 

monetaria para un par de distribuciones de la renta 

equivalente por persona: 

Si definimos el cambio correspondiente en la 

desigualdad real y el efecto precios para un período 

t cualquiera, tendremos como anteriormente 

LiM(d(·), ar) = LiP1t(dO, ar) + LiP2/d(·), ar) + 
LiR/d(·), ar). 

Exactamente como en el espacio de los pre­

cios, debemos confrontar un problema de números 

índice: para cada tipo de referencia se obtendrá una 

descomposición distinta del tipo citado. 

Claramente, para evitar este problema debemos 

tener 

para todo u. 

En este caso, 

y para todo 't y t 

I({z~;}) = I({z~~ /d(ar', a
r
; p)}) = I({z~~}) 

si la medida de desigualdad es invariante ante cam­

bios en la escala 5. 

Finalmente, cualquiera que sea la escala y el 

tipo de referencia, siempre será conveniente esta­

blecer la relación entre la desigualdad de la renta sin 

ajustar en la distribución por hogares, {x~}, y la 

desigualdad de la renta equivalente en la distribu­

ción de personas, {z~~. Consideremos, por ejemplo, 

el cambio en la desigualdad monetaria, y denote­

mos por {z~~ la distribución en que a cada hogar se 

le asigna la renta equivalente x~/d(ah, ar; P1:)' 

Entonces, para cada 't, el cambio en la desigualdad 

monetaria atribuible a la variación en la noción de 

renta y en la unidad de análisis se denota por 

respectivamente. Es claro que 

LiM = I({x\}) - I({x h¡}) = [I({x h
2
})-

1 ( { zh;n] + [1 ( { zh{}) - 1 ( { zin )] + [1 ( { zin) - 1 ( { zin ) ] 

+ [ 1 ({ zi~}) - 1 ( { zh~} )] + [1 ( {zhf}) - 1 ({ X h¡ } )] = 

- LiEQ2 - LiUA2 + LiM(d('), ar) + LiEQ¡ + LiUA¡. 

¡. 3.- ASPECTOS RELACIONADOS CON LA 

COMPARACIÓN DEL BIENESTAR SOCIAL 

Uno de los rasgos más sobresalientes de la 

revisón por Sen (1976) de la literatura sobre la 

El mismo razonamiento es válido para cualquier otra clase de invarianza ante la media con sólo modificar apropiadamente la 
definición de la escala de equivalencia. 
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medición de la renta nacional real es el reconoci­

miento de las dificultades de interpretación que 

entraña la comparación de grupos humanos dife­

rentes en dos momentos del tiempo y/o en dos 

puntos del espacio. Se trata ciertamente de una 

cuestión más intrincada que la comparación habi­

tual de posiciones alternativas para una misma 

población, como en la Economía del Bienestar tra­

dicional, la Teoría de la Elección Social o la Teoría 

estándard de la Planificación Nacional. 

Para comenzar, supongamos que intentamos 

comparar las distribuciones de renta de dos pobla­

ciones del mismo tamaño, constituidas por S perso­

nas. En el contexto de las comparaciones intertem­

porales para un mismo país, está menos justificado 

exigir dos conjuntos distintos de juicios de valor. 

Así, a pesar de la advertencia de Sen de que "una 

comunidad de Benthamitas pudiera convertirse en 

una de Ralwsianos", supondremos la estacionarie­

dad de los juicios de valor que subyacen tras cual­

quier medida de desigualdad específica. 

De acuerdo con Sen, cuando intentamos la 

comparación intertemporal de renta real, cabe 

hacerse dos preguntas distintas que aplicamos aquí a 

los juicios sobre la desigualdad. La primera es: 

"¿Está España mejor con la desigualdad que exhibe 

la distribución de 1980-81 de lo habría estado con 

la que exhibe la distribución de 1973-74 a precios 

constantes?" La dificultad radica en el significado 

que podamos otorgar a. que la comunidad española 

de 1980-81 disfrute de la distribución de renta de 

1973-74. Debemos admitir que no contamos con 

un procedimiento claro para establecer una corres­

pondencia entre los españoles de esos dos momen­

tos del tiempo entre un total de S! combinaciones 

posibles. Esta es una razón por la que pudiera ser 

útil investigar un cierto número de particiones rele­

vantes, cada una de las cuáles conduce a una forma 

particular de agrupar a las personas en un número 

manejable de tipos entre los que es posible estable­

cer una correspondencia natural. 

La segunda cuestión sería: "¿Está España mejor 

en 1980-81 de los que estaba en 1973-74?" Esta es 

una pregunta aún más dificil para cuya respuesta la 

constancia de las preferencias sociales es notoria­

mente insuficiente. En nuestro caso, el análisis de la 

desigualdad habría de completarse, como mínimo, 

con las consideraciones pertinentes sobre la eficien­

cia. Asimismo, como veremos, cualquier especifica­

ción empírica de la variable "renta" presentará una 

serie de insuficiencias como medida de la posición 

económica de los individuos. Finalmente, como Sen 

pone también de manifiesto, existen dimensiones no 

económicas esenciales en cualquier comparación del 

bienestar que pueden haber cambiado en el tiempo 

sin afectar al mapa de preferencias sociales definido 

sobre las distribuciones de renta; por ejemplo, el 

grado de participación en las decisiones que afectan 

a la comunidad. Pero estos aspectos, desde luego, 

escapan por el momento de los más ricos marcos 

conceptuales disponibles en la actualidad. 

Por otra parte, cuando dos poblaciones difie­

ren en tamaño hay que superar una dificultad más 

de interpretación. La solución que se viene sancio­

nando en la práctica profesional consiste en aceptar 

un axioma que hace la medición de la desigualdad 

(o el bienestar) invariante ante réplicas exactas de la 

población. En comparaciones intertemporales para 

un mismo país con muestras representativas de gran 

tamaño, esta dificultad final no parece ser la que 

más daña los procedimientos habituales que aquí 

segUImos. 

A la vista de la discusión anterior, las propie­

dades que caracterizan las diferentes medidas de la 

desigualdad en el trabajo empírico, deben verse 

como una mera expresión personal de determina-
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dos valores referidos a la sociedad. ¿Pero que otras 

propiedades deseamos retener además de la inva­

rianza ante réplicas de la población y las condicio­

nes ya mencionadas de S-concavidad o simetría de 

la función de bienestar social subyacente? 

Aunque en otro lugar hemos examinado críti­

camente la práctica casi universal de trabajar con 

medidas de desigualdad relativas 6, por razones de 

espacio nos ceñiremos aquí a medidas invariantes 

ante la escala en que se mida la renta. Como es 

sabido 7, las cuatro propiedades citadas hasta aquí 

caracterizan completamente el cuasiorden habitual 

de Lorenz. Asimismo, como deseamos examinar 

distintas particiones de la población, será conve­

niente trabajar con indicadores aditivamente separa­

bles. Pero en combinación con el resto de los axio­

mas mencionados, este último supuesto tiene impli­

caciones drásticas en cualquiera de sus versiones: en 

particular, la clase de medidas de desigualdad relati­

va queda reducida a la siguiente especificación 

paramétrica, conocida como la familia de índices de 

Entropía Generalizadas: 

donde )lO es la media de la distribución, 1
1 

es el 

primero de los índices originalmente propuestos 

por Theil e lo es la desviación logarítmica media, 

6 Véase Ballano y Ruiz-Castillo (1993). 

propuesta también por Theil. Cuanto mayor sea el 

valor del parámetro c, cuando éste es positivo (o 

cuanto mayor sea en valor absoluto en otro caso), 

más sensible es la medida I a las diferencias de 
c 

renta en la cola superior (inferior, respectivamente) 

de la distribución. 

2.- PROCEDIMIENTOS ESTADÍSTICOS E 

IMPLEMENTACIÓN EMPÍRICA 

2.1. - OBJECIONES A LOS MODELOS 

ECONOMÉTRICOS DE ESCALAS DE 

EQUIVALENCIA 

Dadas las distribuciones de renta de los hogares 

y sus características demográficas en dos momentos 

del tiempo, para obtener en la práctica resultados 

empíricos sobre la evolución de la desigualdad para 

la población en su conjunto necesitamos tener: 1) 

índices de precios específicos para cada hogar que 

nos permitan expresar las distribuciones originales a 

precios constantes, y 2) escalas de equivalencia para 

establecer comparaciones de bienestar entre hogares 

de distinto tamaño y/o composición. 

Desde el comienzo del análisis empírico de la 

demanda, algunos expertos han estado siempre ten­

tados por la posibilidad de estimar escalas de equi­

valencia junto con los efectos precio y renta habi­

tuales. Así, la conducta observada, el bienestar y las 

características de los hogares quedarían ligadas de 

forma sistemática, un rasgo del enfoque económe­

trico que lo hace particularmente atractivo para 

muchos economistas. 

7 Véase, por ejemplo, Foster (1985). Obsérvese que aceptar el principio de transferencias que subyace tras la S-concavidad 

para analizar distribuciones de renta equivalente implica juicios de valor que han sido cuestionados seriamente por Cowell 

(1980), Jenkins y O'Higgins (1989), y Glewwe (1991). Para una discusión útil sobre este punto, véase Coulter el al. (1992a). 

8 Véase Shorroks (1980), por ejemplo. 
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Desgraciadamente, esta estrategia está plagada 

de numerosas dificultades ampliamente discutidas 

en la literatura 9, comenzando con las objeciones 

normativas lanzadas por Fisher (1987) contra la ase­

veración de que la misma utilidad implica el mismo 

bienestar. A efectos operativos, debemos prestar 

especial atención al problema fundamental de iden­

tificación, traído a colación por primera vez por 

Pollak y Wales (1979), según el cual las decisiones 

observadas de consumo, condicionales a las caracte­

rísticas demográficas, no permiten la recuperación 

de las preferencias incondicionadas sobre los bienes 

y los atributos demográficos. 

Como han establecido definitivamente 

Blundell y Lewbel (1991), las demandas condicio­

nadas determinan solamente escalas de equivalencia 

"relativas", que son cocientes de verdaderos índices 

del coste de la vida para grupos demográficos dife­

rentes. En términos de la notación del apartado 

anterior, 

d(a, /; u, p) = c(u, p, a)/c(u, p, /) = 

([c(u, p, a)/c(u, Po' a)] / [c(u, p, /)/c(u, Po' ar)]} 

{c(u, Po' a)/c(u, Po' a
r
)} = 

{L(p, Po; u, a)/L(p, Po; u, ar
)} d(a, /; u, Po)' 

Las escalas de equivalencia en un momento 

dado del tiempo a precios de un período base, 

d(a, ar
; u, po)' permanecen inidentificadas, aunque 

las demandas de bienes sirven para determinar la 

manera en que las escalas varían en el tiempo en 

respuesta a los cambios en los precios: 

d(a, ar
; u, p)/ d(a, ar

; u, p') = 

L(p, p'; u, a)/L(p, p'; u, ar
). 

La práctica habitual ha consistido en seleccio­

nar arbitrariamente supuestos atractivos sobre las 

escalas de equivalencia desde el punto de vista 

intuitivo para limitar el rango de las especificaciones 

posibles de las preferencias 10. Econométricamente, 

esto equivale a seleccionar una cardinalización espe­

cífica de la función de costes que racionaliza los 

datos sobre la demanda condicional de bienes 11. En 

términos de la descomposición anterior, las escalas 

de equivalencia resultantes serían el producto de dos 

factores: el cociente de verdaderos índices del coste 

de la vida para grupos demográficos distintos y una 

constante arbitrariamente determinada por la selec­

ción de una función de costes determinada. 

Cuando existen, las implicaciones empíricas de 

este procedimiento no siempre se contrastan separa­

damente, y cuando éste es el caso suelen ser recha-

9 Para una discusión general, véase Deaton and Muellbauer (1980), Ruiz-Castillo (1991) y Coulter et al. (1992a). 

10 Blackorby y Donaldson (1988) y Lewbel (1989), por ejemplo, exploran las implicaciones de suponer que las escalas de equi­

valencia son independientes del nivel de utilidad. 

11 Un buen ejemplo en este contexto es el trabajo de Jorgenson y Slesnick (1983, 1984a, 1987), donde el supuesto de inde­

pendencia del nivel de utilidad, junto a las condiciones para la agregación exacta propias del mode lo de la utilidad indirecta 

translogarítmica, permiten la identificación de las escalas de equivalencia. En Jorgenson y Slesnick (1984b) se derivan medi­

das de desigualdad relativas y absolutas a partir de una función de bienestar social definida sobre la distribución de niveles de 

utilidad indirecta dependientes de los precios. Las estimaciones se refieren al período 1958-78 en Estados Unidos; las dife­

rencias interanuales proporcionan una serie del cambio en la desigualdad monetaria. En Slesnick (1990), se estiman dos 

series de medidas de desigualdad relativa con datos para Estados Unidos durante 1947-85: una dependiente de los precios, 

cuya tasa de cambio mide de nuevo la evolución de la desigualdad monetaria; y otra a precios constantes de 1947, cuya tasa 

de cambio mide la evolución en la desigualdad real. Por supuesto, la diferencia entre ambas proporciona una estimación del 

impacto sobre la desigualdad del cambio en los precios relativos desde 1947 a cada año en particular. 
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zadas por los datos 12. Otros problemas de identifica­

ción, que exigen sendos supuestos igualmente dis­

cutibles, a menudo dificultan y/o ponen en cues­

tión la estimación de estos modelos 13. Por si fuera 

poco, el supuesto crucial de una función de utilidad 

común para todas las unidades de consumo rara­

mente se contrasta; cuando se ha hecho, la eviden­

cia disponible no permite sostenerlo 14. Un hecho 

esperable si, como señalaron Pollak y Wales (1979), 

la distribución de las preferencias incondicionadas 

entre la población no es independiente de la distri­

bución de los atributos demográficos. 

Además de los problemas de datos habituales, 

la mayoría de estos modelos econométricos com­

parten otras limitaciones que reducen su valor para 

el análisis aplicado del bienestar: son estáticos, no 

incluyen aspectos relevantes relacionados con la 

acción del sector público y no tratan la asignación 

del tiempo dentro y fuera del hogar. Finalmente, 

debemos preguntarnos si las conclusiones normati­

vas sobre la medición de la desigualdad y su evolu­

ción en el tiempo no dependen demasiado de la 

forma funcional que se elija 15, o de la especifica­

ción de la relación entre las escalas de equivalencia 

y las características demográficas 16. 

Como concluyen Coulter et al. (1992a), el 

conjunto de supuestos tras la modelización econo­

métrica no es abrumadoramente convincente, al 

menos desde el punto de vista del análisis distribu-

12 Sobre este aspecto, véase Blundel y Lewbel (1991). 

13 Véase la discusión en Coulter el al. (1992a). 

14 Véase Barnes y Gillingham (1984) y Nicol (1989). 

tivo. Por el contrario, muchos de ellos descansan 

en juicios normativos potencialmente discutibles. 

Además, no causará mucha sorpresa recordar que 

distintos supuestos conducen a diferentes escalas. 

Así pues, es prudente indicar que no disponemos 

de unas escalas de equivalencia "correctas" y que 

su búsqueda pudiera estar desprovista de mucho 

sentido. 

La cuestión es que otros enfoques son aún 

más discutibles y no generan resultados empíricos 

robustos, como se detalla en Buhmann et al. 

(1988) y Coulter et al. (1992a). En consecuencia, 

contar con un abanico de escalas alternativas pare­

ce legítimo a la par que inevitable. Lo cual es sm 

duda preocupante pues, gracias al trabajo de 

Coulter et al. (1992b), sabemos que diferentes jui­

cios sobre la generosidad de la escala ejercen con­

siderable impacto sobre la medición de la desi­

gualdad relativa. 

2. 2.- PROCEDIMIENTOS RECOMENDABLES 

Existen dos vías inmediatas 17 . En pnmer 

lugar, si uno insiste en agrupar a hogares de carac­

terísticas distintas ajustando la renta o el gasto total 

por medio de escalas de equivalencia, entonces 

debe comprobarse la robustez del procedimiento 

estimando la desigualdad para distintos valores de 

los parámetros que determinen la escala. 

15 Ray (1985) encontró que las estimaciones de la desigualdad dentro de hogares con y sin hijos, así como su evolución en el 

tiempo, eran muy sensibles al sistema de demanda utilizado. 

16 Este aspecto ha sido subrayado por Browning (1991) y Coulter el al. (1992a). 

17 Coulter el al. (1992a) mencionan también el "enfoque secuencial" propuesto por Atkinson y Bourguignon (1987), que 

requiere que la distribución de frecuencias por tipos de hogares sea la misma para las dos poblaciones, un hecho que no 

caracteriza nuestros datos. 
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En segundo lugar, siempre debemos estudiar 

por separado tipos de hogares homogéneos entre 

sí, para cada uno de los cuáles es posible identificar 

verdaderos índices del coste de la vida, tal y como 

recomiendan Blundell y Lewbel (1991). A renglón 

seguido, de acuerdo con Coulter et al. (1992a), 

podríamos utilizar medidas aditivamente descom­

ponibles por subgrupos de la población para mini­

mizar el impacto de escalas de equivalencia "ina­

decuadas" que, bajo los supuestos que se revisarán 

oportunamente, contaminan tan sólo el compo­

nente de la desigualdad entre los grupos de la par­

tición por tamaños del hogar. 

Desgraciadamente, la estimación de un sistema 

completo de demanda por tipos demográficos es un 

proyecto complejo y costoso que planeamos inten­

tar en otro momento. Mientras tanto, pensamos 

que es interesante explorar la distinción entre desi­

gualdad real y monetaria utilizando índices de pre­

cios estadísticos para cada hogar individual. Por 

supuesto, la mayor ventaja de este ejercicio de apro­

ximación es que permite un gran nivel de desagre­

gación en el espacio de los bienes a un bajo coste 

computacional. 

La implementación empírica de esta doble 

estrategia en nuestro caso requiere la discusión de 

los tres puntos siguientes: (i) la selección de la 

mejor variable para representar el nivel de vida 

del hogar; (ii) la comparación de distribuciones 

monetarias de períodos de tiempo diferentes, y (iii) 

el tratamiento de la heterogeneidad demográfica de 

la población. 

(i) - La variable escala 

Banks et al. (1991), dentro de un marco teóri­

co que permite un alto nivel de generalidad en la 

18 Véase también Atkinson (1990). 

estructura intertemporal de las preferencias y los 

precios, encontraron que las medidas de un sólo 

período, tales como la renta o el consumo corrien­

te, exigen supuestos relativamente fuertes para 

actuar como indicadores apropiados del nivel de 

vida de un hogar sobre el ciclo vital completo. Sin 

embargo, como no disponemos de medidas de bie­

nestar para todo el ciclo vital, debemos tomar una 

decisión operativa sobre la base de las consideracio­

nes siguientes. 

Por un lado, como los autores citados indican, 

parece haber un consenso en torno a la idea de que 

el consumo corriente es preferible a la renta 

corriente para medir la posición económica perma­

nente de un hogar 18. Por otra parte, las encuestas 

de presupuestos familiares están designadas para 

proporcionar una medición adecuada de todo tipo 

de gasto, mientras que la renta declarada en éste u 

otro tipo de encuestas está a menudo seriamente 

infravalorada. En particular, los gastos de los traba­

jadores autónomos, los agrícolas y los oferentes de 

la "economía sumergida o irregular", no presentan 

problemas especiales de medición, lo cual no es 

seguramente el caso para sus rentas. De todos 

modos, en el caso español, como más del 60 % de 

los hogares declaran mayores gastos que ingresos, 

hasta que esta circunstancia se modele explícita­

mente recomendamos utilizar el gasto total, como 

un estimador del consumo privado del hogar, más 

que los ingresos totales. 

En nuestras encuestas, el concepto de gasto 

total incluye transferencias realizadas por el hogar, 

así como un número de imputaciones tales como el 

auto consumo, el auto suministro, el salario en espe­

cie, las comidas subsidiadas en el lugar de trabajo y 

un alquiler de mercado, estimado por el propieta-
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En segundo lugar, siempre debemos estudiar

por separado tipos de hogares homogéneos entre

sí, para cada uno de los cuáles es posible identificar

verdaderos índices del coste de la vida, tal y como

recomiendan Blundell y Lewbel (1991). A renglón

seguido, de acuerdo con Coulter et al. (1992a),

podríamos utilizar medidas aditivamente descom­

ponibles por subgrupos de la población para mini­

mizar el impacto de escalas de equivalencia "ina­

decuadas" que, bajo los supuestos que se revisarán

oportunamente, contaminan tan sólo el compo­

nente de la desigualdad entre los grupos de la par­

tición por tamaños del hogar.

Desgraciadamente, la estimación de un sistema

completo de demanda por tipos demográficos es un

proyecto complejo y costoso que planeamos inten­
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el tratamiento de la heterogeneidad demográfica de

la población.
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18 Véase también Atkinson (1990).

estructura intertemporal de las preferencias y los
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parece haber un consenso en torno a la idea de que

el consumo corriente es preferible a la renta

corriente para medir la posición económica perma­
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no, para las viviendas en propiedad. Sin embargo, 

nuestra experiencia con la EPF de 1980-81 19 nos 

indica que es mejor considerar como inversión 

determinados gastos discontinuos del hogar en 

algunos bienes duraderos que pueden distorsionar 

gravemente el total. En este caso se encuentran la 

adquisición corriente de automóviles, motocicletas 

y otros medios de transporte privado, así como 

reparaciones de la vivienda tanto en regimen de 

alquiler como de propiedad. Así, nuestra estimación 

del consumo corriente del hogar, x ~, será igual al 

gasto total neto de esos componentes de la inver­

sión en bienes duraderos. 

Se trata por supuesto de una medida del con­

sumo de bienes y servicios privados que excluye 

cualquier valoración del ocio, la utilidad o desutili­

dad del trabajo, o el impacto del sector público a 

través del sistema impositivo o los bienes y servicios 

que proporciona. El posible efecto sobre el nivel de 

vida de la posesión de otros activos o las restriccio­

nes de liquidez quedan también fuera del análisis. 

(ii) - Variables monetarias y variables reales 

Para expresar las distintas distribuciones de gasto 

en unidades monetarias comparables, utilizamos índi­

ces de precios de Laspeyres para cada hogar individual 

cuya construcción merece alguna explicación. 

El sistema de índices de precios oficiales 

vigente en el momento de realizarse este trabajo 

estaba basado en 1983. Siendo imposible extenderlo 

al pasado más allá de 1978, decidimos utilizar el sis­

tema anterior basado en 1976. Como tenemos 

datos mensuales de precios desde 1976 en adelante 

y conocemos el trimestre durante el cual fue entre­

vistado cada hogar de la segunda encuesta, es posi­

ble seleccionar uno de ellos, el invierno de 1981, 

19 Ruiz-Castillo (1987). 

como la situación 2. Desgraciadamente, éste no es 

el caso para la primera encuesta: sólo tenemos datos 

anuales de precios desde 1960 hasta 1975 y desco­

nocemos la estructura temporal de la encuesta en el 

período de recogida de datos desde julio de 1973 a 

junio de 1974. Por tanto, para la situación 1 ten­

dremos que tomar la media de los precios de 1973 

y 1974. En todo caso, consideraremos otros perío­

dos: 1978 dentro del intervalo (1973-74, invierno 

de 1981) y 1984 fuera de él. 

Como se indica en Higuera y Ruiz-Castillo 

(1991), para comparar un vector de precios en un 

año dado t con los precios del año base 1976, cons­

truimos índices individuales de precios del tipo 

donde w h es la proporción del gasto total dedicado 
Jt 

a la adquisición del bien j por el hogar h en el perío-

do de la encuesta 't, 1. es el índice de precios oficial 
Jt 

para el bienj en el año t, y j = 1, '" , 58. 

Para expresar una distribución dada -por ejem­

plo la distribución {x ~ } del gasto total neto de la 

situación 1- en pesetas de un año t, necesitamos 

índices individuales del tipo Laspeyres basados en 

esa fecha. Tales índices se construyen facilmente 

como slgue: 

donde 

Entonces, la distribución original a los nuevos 

precios será 

h 
Y 1 t 
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Entonces, la distribución original a los nuevos
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tema anterior basado en 1976. Como tenemos
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vistado cada hogar de la segunda encuesta, es posi­
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para h = 1, ... ,24,151 Y t = 1978, invierno de 1981 

y 1984. Análogamente, las distribuciones relevantes 

para los datos de la segunda encuesta serán 

para h = 1, ... ,23,952, P2 = invierno de 81 y 

t = 1973-74, 1978 Y 1984. 

Por supuesto, un índice de precios estadístico 

proporciona sólo una cota superior al verdadero 

índice del coste de la vida correspondiente. Así 

pues, tendremos 

Luego la naturaleza de nuestras aproximacio­

nes dependerá del sesgo de sustitución incurrido 

con el uso de estas construcciones estadísticas. En 

particular, si el sesgo es relativamente mayor para 

los ricos que para los pobres, como tal vez pudiera 

esperarse, entonces para cualquier 't y t tendremos 

Por tanto, las expresiones 

y 

proporcionarán una cota inferior y una superior, 

respectivamente, a las expresiones teóricas L1R¡, 

L1R2 cuando éstas sean negativas. Desgraciadamente, 

para t diferente de 't no podemos decir nada a priori 

sobre la relación entre 

(iii) - El tratamiento de las diferencias en el 

tamaño del hogar 

Habiendo renunciado a un modelo explícito 

de comportamiento para las escalas de equivalen­

cia, seguiremos a Coulter et al. (1992b) que han 

estudiado una caracterización simple de las escalas 

de equivalencia en función del tamaño del hogar sh 

y un parámetro 8, independientemente de los pre­

cios y los niveles de utilidad. En la notación del 

apartado Ir, 

dh(a, ar
; u, p) = d(sh, 8), 8 > O , élM/éls > 0, 

and élM lél8 > 0, 
s 

donde el tipo de referencia ar es un hogar que 

consiste en un sólo adulto. Para facilitar el análisis, 

aceptan la sugerencia de Buhmann et al. (1988) de 

trabajar con 

que proporciona una buena aproximación a las 

diferentes escalas utilizadas en la actualidad en los 

estudios empíricos de la distribución de la renta. 

Así pues, el objeto de estudio serán las distribu­

ciones {zl(8)} en las que cada persona i recibe el gasto 

total equivalente del hogar h al que pertenece, 

para todo i en h, para varios valores apropiados 

de 8, incluyendo 8 = 1 que asigna a cada persona 

el gasto per capita del hogar. 

El resultado más importante en Coulter et al. 

(1992b) es que para una distribución dada, y para la 

mayoría de las medidas, el grado de desigualdad y 

. de pobreza desciende primero y aumenta después a 
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que proporciona una buena aproximación a las

diferentes escalas utilizadas en la actualidad en los

estudios empíricos de la distribución de la renta.

Así pues, el objeto de estudio serán las distribu­
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total equivalente del hogar h al que pertenece,

proporcionarán una cota inferior y una superior,

respectivamente, a las expresiones teóricas L1R¡,

L1R2 cuando éstas sean negativas. Desgraciadamente,

para t diferente de 't no podemos decir nada a priori

sobre la relación entre

para todo i en h, para varios valores apropiados

de 8, incluyendo 8 = 1 que asigna a cada persona

el gasto per capita del hogar.

El resultado más importante en Coulter et al.

(1992b) es que para una distribución dada, y para la

mayoría de las medidas, el grado de desigualdad y

.de pobreza desciende primero y aumenta después a
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medida que el valor de 8 aumenta desde cero a 

uno. Además, los cambios observados son conside­

rables con todas las medidas utilizadas. En un con­

texto intertemporal, sólo conocemos el trabajo de 

Jenkins (1991) sobre la evolución de la desigualdad 

monetaria en el Reino Unido, donde se estudió sis­

temáticamente la sensibilidad de las conclusiones 

ante variaciones de la generosidad de la escala. 

Por último, la sugerencia de Coulter et al. 

(1992a) de utilizar medidas que sean descomponi­

bIes por subgrupos de la población para minimizar 

el impacto de escalas de equivalencia "inapropia­

das", exige alguna precisión. Tomemos la familia 1 
e 

de medidas de Entropía Generalizada, y considere-

mos cualquier partición de la distribución {z(8)} 

en {zk(8)}, k = 1, ... ,K subgrupos disjuntos. 

Entonces sabemos que 

donde: 

vk(8) = participación en la renta equivalente 

agregada de los miembros del grupo k; 

nk = peso demográfico del grupo k, indepen­

diente de 8; 

1 (zk(8)) = desigualdad de la distribución de 
e 

renta equivalente por persona dentro del grupo k; 

/10 = media de la distribución correspondiente; 

W (k) (8) = componente de la desigualdad 
e 

global correspondiente a la desigualdad dentro de 

cada grupo de la partición; 

B (k) ( 8) = componente de la desigualdad entre 
e 

los .grupos de la partición, calculado como si cada 

20 Véase Shorrocks (1980). 

persona recibiera la renta media del grupo al que 

pertenece. 

Consideremos las dos cuestiones siguientes 

para una partición dada: 1) la reducción en la desi­

gualdad global si las diferencias de renta dentro de 

los miembros de la partición fueran las únicas que 

existieran, y 2) la reducción en la desigualdad glo­

bal si elimináramos las diferencias de renta entre los 

grupos. Es sabido que el único miembro de la 

familia de Entropía Generalizada para la que estas 

dos preguntas tienen la misma respuesta -el compo­

nente que mide la desigualdad entre los grupos en 

la descomposición anterior- es la desviación loga­

rítmica media 20. 

En el caso particular en que se subdivida la 

población por el tamaño del hogar en j = 1, ... ,J 

grupos, cada persona i en un grupo dado recibirá la 

renta equivalente 

del hogar h al que pertenece. Por tanto, como 1 (.) 
e 

es un índice de desigualdad relativa, tendremos que, 

para cada j, 

1 (zJ(8)) = 1 (zJ) para todo 8E [0,1]. 
e e 

No obstante, como los términos vJ(8) depen­

den de 8, en general el componente de la desigual­

dad dentro de los grupos dependerá de 8 también. 

Sólo en el caso c = ° tendremos 
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es decir, sólo en este caso utilizar una escala de 

equivalencia inapropiada contaminará única­

mente el componente de desigualdad entre los 

grupos. 

En consecuencia, si deseamos estudiar cual­

quier otra partición k == 1, ... ,K, es recomendable 

aprovechar la descomponibilidad de la desviación 

logarítmica media aplicada al componente W (j6 
que, como hemos visto, es independiente del pará­

metro e. En ese caso, 

donde: 

W (j ~) == componente de la desigualdad den­

tro de los grupos en la partición por el tamaño del 

hogar y la característica k; B (k~j) == media pondera­

da por la importancia demográfica del impacto de 

la característica k sobre cada uno de los miembros 

de la partición por el tamaño del hogar, o "verda­

dero" (independiente de e) componente de la desi­

gualdad entre los grupos debido al efecto de la 

característica k. 

Este concepto tan conveniente no debe con­

fundirse con 

o 

que son, respectivamente, los componentes habi­

tuales de la desigualdad entre los grupos en la 

partición por la característica k y por las j y k 

simultáneamente. A estos efectos, es fácil com­

probar que 

donde 

3.- RESULTADOS EMPÍRICOS 

Uno de los objetivos centrales de este trabajo 

es estudiar el impacto sobre nuestras mediciones de 

los parámetros e y c que representan, respectiva­

mente, la generosidad de la escala de equivalencia y 

la aversión a la desigualdad de los Índices de 

Entropía Generalizada. Para el país en su conjunto 

revisaremos cómo inciden sobre 1) la desigualdad 

de las dos distribuciones originales, 2) el cambio en 

la desigualdad monetaria y 3) nuestras aproximacio­

nes al cambio en la desigualdad real. 4) En particu­

lar, nos interesa explicar la diferencia entre la evo­

lución de la desigualdad del gasto total del hogar 

por hogar -el caso e == 0- y la del gasto equivalente 

por persona para valores de e mayores que O. 5) 

Finalmente, nos ocuparemos de la incidenvia distri­

butiva del cambio en los precios relativos desde 

1973-74 a 1984. 

6) La siguiente cuestión se refiere a la evolu­

ción de la desigualdad monetaria y real para hogares 

con las mismas necesidades clasificados por su tama­

ño. Para las particiones por la Comunidad 

Autónoma y el tamaño del municipio de residencia, 

o el nivel educativo del sustentador principal, estu­

diaremos 7) qué grupos ganan o pierden en desi­

gualdad monetaria y real en función de c y e, y 8) 

qué partición explica mejor la desigualdad global 

para la población en su conjunto. 

1. Para ambas encuestas, el CUADRO 1 mues­

tra la distribución de personas por el tamaño del 

hogar, así como el gasto total medio para cada grupo 
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donde
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los parámetros e y c que representan, respectiva­

mente, la generosidad de la escala de equivalencia y

la aversión a la desigualdad de los índices de

Entropía Generalizada. Para el país en su conjunto

revisaremos cómo inciden sobre 1) la desigualdad

de las dos distribuciones originales, 2) el cambio en

la desigualdad monetaria y 3) nuestras aproximacio­

nes al cambio en la desigualdad real. 4) En particu­

lar, nos interesa explicar la diferencia entre la evo­

lución de la desigualdad del gasto total del hogar

por hogar -el caso e == 0- y la del gasto equivalente

por persona para valores de e mayores que O. 5)

Finalmente, nos ocuparemos de la inciden"ia distri­

butiva del cambio en los precios relativos desde

1973-74 a 1984.

6) La siguiente cuestión se refiere a la evolu­

ción de la desigualdad monetaria y real para hogares

con las mismas necesidades clasificados por su tama­

ño. Para las particiones por la Comunidad

Autónoma y el tamaño del municipio de residencia,

o el nivel educativo del sustentador principal, estu­

diaremos 7) qué grupos ganan o pierden en desi­

gualdad monetaria y real en función de c y e, y 8)

qué partición explica mejor la desigualdad global

para la población en su conjunto.

1. Para ambas encuestas, el CUADRO 1 mues­

tra la distribución de personas por el tamaño del

hogar, así como el gasto total medio para cada grupo

3.- RESULTADOS EMPÍRICOS

o

que son, respectivamente, los componentes habi­

tuales de la desigualdad entre los grupos en la

partición por la característica k y por las j y k

simultáneamente. A estos efectos, es fácil com­

probar que

donde:

es decir, sólo en este caso utilizar una escala de

equivalencia inapropiada contaminará única­

mente el componente de desigualdad entre los

grupos.

En consecuencia, si deseamos estudiar cual­

quier otra partición k == 1, ... ,K, es recomendable

aprovechar la descomponibilidad de la desviación

logarítmica media aplicada al componente W (j6
que, como hemos visto, es independiente del pará­

metro e. En ese caso,

W (j ~) == componente de la desigualdad den­

tro de los grupos en la partición por el tamaño del

hogar y la característica k; B (k~j) == media pondera­

da por la importancia demográfica del impacto de

la característica k sobre cada uno de los miembros

de la partición por el tamaño del hogar, o "verda­

dero" (independiente de e) componente de la desi­

gualdad entre los grupos debido al efecto de la

característica k.

Este concepto tan conveniente no debe con­

fundirse con
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respecto de la media de la población. El parámetro 

8, que representa el peso que se concede al tamaño 

del hogar, toma los valores propuestos en Buchman 

et al.(1988): 0,00, 0,25, 0,36, 0,55, 0,72, Y 1,00. 

Además, consideraremos la llamada escala de 

Oxford, ampliamente utilizada internacionalmente, 

incluido el propio INE. Da un peso unitario al pri­

mer adulto -cualquier persona de 14 o más años- 0,7 

a cada uno de los restantes y 0,5 a los menores de 14 

años. Nos referiremos a ella por el símbolo EQ. 

Es importante observar que cuando el tamaño 

no juega ningún papel, esto es, cuando 8 = 0, se 

trata siempre de la distribución del gasto total por 

hogar. Sin embargo, cuando 8 -:f. 0, las estimaciones 

se refieren a alguna distribución del gasto equivalen­

te por persona. En todos los casos, junto a los datos 

muestrales hemos utilizado la información sobre 

factores de elevación que proporciona el INE, por 

lo que todas las estimaciones son poblacionales. 

Se observan regularidades similares en las dos 

situaciones: cerca del 60 por ciento de los indivi­

duos vive vive en hogares de 3 a 5 miembros. La 

media del gasto para la población desciende sustan­

cialmente a medida que 8 aumenta; sin embargo, 

para los hogares de menor tamaño el gasto equiva­

lente aumenta con 8, mientras que lo contrario 

CUADRO 1. GASTO EQUIVALENTE MEDIO POR TAMAÑO DEL HOGAR EN FUNCIÓN DE 8 EPF 1973-74 

Tamaño 
del hogar 

2 

Número de personas 
en % del total 

2,2_ 

1~ 

Gasto equivalente medio en % de la media poblacional 

8 = 0,00 0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ 

37,4 _ ---.iZJ ~,2 ___ 74_,2 __ 9~ 139,4 _21.2 
~,8 ___ 71,7 __ 78_,2_ ~ 102,7Bi..6 _1_17,3 __ 

3 

4 

__ 15,7__ __ ___ 95,0 ~O ___ 96,1 __ 103_,0 __ 1 0-ª-'-L 1~ ...l!2...3 __ 

23~ __ _ __ 112,2_1Ql,0 __ 102_,2_ 1~ 104,5 ~4 __ 106,_6 __ 

5 

6 

7 or + 

__ ~8 

__ 13,2 

14,3 

Media de la~lación _ 

Cov(z, log s)/z 

Tamaño 
del hogar 

N úmero de personas 
en % del total 

_124,º-_ 10~ 104,4..lQl,5 __ 97,1 __ 98_,5 __ ~ _ 

133¿ 108,9..1.Q2,3 _99,0 __ 93_,1 __ ~_ ~ __ _ 

156,8 

254.608 

63,3 

8 = 0,00 

120,5 

199.722 

41,9 

112,9 

169.491 

32,0 

EPF 1980-81 

100,4 84,2 90,0 78,4 

128.330 100.645 68.319 103.879 

14,1 - 2,7 - 32,3 - 11,3 

Gasto equivalente medio en % de la media poblacional 

0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ 

__ 41_,9 __ 5~ ~ __ 83,5_10~ 154,9 ---.lQ!,5 

2 _ _1_1,4 _______ ~ _~_ ------ªl,8 __ 9~ 107,6 _ ~6 __ 121,6 __ 

_ 15.,L -----.2.§,1 __ 9~ 98,2 _~,6 _110,2 __ 11~ 116,1 3 

4 

5 

6 

_ 25,5 ______ 1_13_,2 __ 10~ 104,3 ---.1.()5,3 __ 10~ 104,7 ---.lQ],6 

_20,_1 __ __ __ 122,4 -----.lQ5,7 __ 10'L.2.... 100,6 ---.27,1 90,_5_ 9..id... 

__ 12,5 

7 or + 13,3 

Media de la población_ 

Cov(z, log s)/z 

__ 129_,0_ 106,4 

145,6 112,9 

854.082 661.107 
--- -----

146,3 81,3 

~,6 

105,8 

562.887 

51,4 

--
95,_9 __ 81...-ª- ...J'1....5 __ 86,3 

94,0 84,2 69,4 72,8 

428.522 337.645 230.871 352.469 

- 2,3 - 52,7 -141,6 - 95,6 
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respecto de la media de la población. El parámetro

8, que representa el peso que se concede al tamaño

del hogar, toma los valores propuestos en Buchman

et al.(1988): 0,00, 0,25, 0,36, 0,55, 0,72, Y 1,00.

Además, consideraremos la llamada escala de

Oxford, ampliamente utilizada internacionalmente,

incluido el propio INE. Da un peso unitario al pri­

mer adulto -cualquier persona de 14 o más años- 0,7

a cada uno de los restantes y 0,5 a los menores de 14

años. Nos referiremos a ella por el símbolo EQ.

Es importante observar que cuando el tamaño

no juega ningún papel, esto es, cuando 8 = O, se

trata siempre de la distribución del gasto total por

hogar. Sin embargo, cuando 8 -:f. O, las estimaciones

se refieren a alguna distribución del gasto equivalen­

te por persona. En todos los casos, junto a los datos

muestrales hemos utilizado la información sobre

factores de elevación que proporciona el INE, por

lo que todas las estimaciones son poblacionales.

Se observan regularidades similares en las dos

situaciones: cerca del 60 por ciento de los indivi­

duos vive vive en hogares de 3 a 5 miembros. La

media del gasto para la población desciende sustan­

cialmente a medida que 8 aumenta; sin embargo,

para los hogares de menor tamaño el gasto equiva­

lente aumenta con 8, mientras que lo contrario

CUADRO 1. GASTO EQUIVALENTE MEDIO POR TAMAÑO DEL HOGAR EN FUNCIÓN DE 8 EPF 1973-74

Gasto equivalente medio en % de la media poblacionalTamaño
del hogar

Número de personas

en % del total
8 = 0,00 0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ

2,2_ 37,4 _ ---.flJ -----.2§,2 ___74_,2__ 9~ 139,4 _21.2
2 1º'-2.... ~,8 71,7___ 78_,2_ 9..Q..L 102,7 _~6 _1_17,3__

- --

3 __15,7__
--- ---

95,0 --..1b0 ___96,1 __103_,0__ 10~ 1~ ...1..!2..3 --

4 23~ _112,2 ___lQl,0__102_,2_ 101.L 104,5 ~4__106,_6__
-- --

5 ~8 _124,º-_ 10~ 104,4 .1.Q1.,5 __97,1 __98_,5__ .J22......._
--

6 __13,2 133¿ 108,9 ...l..Q2,3 _99,0__ 93_,1_.~_~ .._-
7 or + 14,3 156,8 120,5 112,9 100,4 84,2 90,0 78,4

Media de la..JJ.Cl.iJ.lación _ 254.608 199.722 169.491 128.330 100.645 68.319 103.879
-- -_.-- --_.------- .-

Cov(z, log s)/z 63,3 41,9 32,0 14,1 - 2,7 - 32,3 - 11,3

EPF 1980-81

Gasto equivalente medio en % de la media poblacionalTamaño

del hogar

N úmero de personas

en % del total
8 = 0,00 0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ

1 ...bl __41_,9__5~ ~ __83,5_10~ 154,9 ---.1Q!,5

2 __1_1,4 .__ '7Q.L... _.~_ ------ªl,8__9~ 107,6 _ ~6 __121,6__

3 _ 15.,L ----.2.§,1__9~ 98,2 .~,6 _110,2__ 11~ 116,1

4 _ 25,5. 1_13_,2__10~ 104,3 ---.1.Q5,3__10s....L--. 104,7--.lQ?,6

5 _20,_1_ .. __. __ 122,4 __lQ5,7__10'L..Q.... 100,6 ---.27,1 90,_5_ 9..id...

6 __ 12,5 __. __ __129_,0__ 106,4~,6__ 95,_9__ 81...-ª- ...J.J.....5 __86,3

7 or + 13,3 145,6 112,9 105,8 94,0 84,2 69,4 72,8

Media de la población_ _854.08~.lQ2_ 562.887 428.522 _ 337.64~_..1.30.~ 352.469

Cov(z, log s)/z 146,3 81,3 51,4 - 2,3 - 52,7 -141,6 - 95,6
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CUADRO 2. VARIACIÓN DE LA DESIGUALDAD A MEDIDA QUE LA AVERSIÓN A LA DESIGUALDAD, 

LA GENEROSIDAD DE LA ESCALA Y EL PERÍODO DE TIEMPO VARÍAN 

Unidades monetarias 

del período 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

73-74 

1978 

Invierno 81 

1984 

EPF 1973-74 

e = 0,00 0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ 

0,2934 0,2351 0,2284 0,2249 0,2312 0,2659 0,2386 

0,3042 0,2444 0,2378 0,2346 0,2415 0,2776 0,2489 

0,3172 0,2569 0,2504 0,2475 0,2550 0,2931 0,2626 

0,3228 0,2618 0,2552 0,2522 0,2598 0,2984 0,2668 

0,2316 0,1833 0,1781 0,1740 0,1763 0,1932 0,1802 

0,2380 0,1889 0,1837 0,1797 0,1819 0,1989 0,1855 

0,2457 0,1967 0,1916 0,1879 0,1915 0,2082 0,1943 

0,2493 0,1999 0,1948 0,1911 0,1936 0,2111 0,1969 

0,2498 0,1842 0,1775 0,1713 0,1717 0,1851 0,1746 

0,2570 0,1899 0,1832 0,1769 0,1772 0,1905 0,1797 

0,2642 0,1970 0,1904 0,1844 0,1849 0,1986 0,1875 

0,2675 0,1999 0,1933 0,1872 0,1876 0,2010 0,1897 

0,3930 0,2410 0,2268 0,2124 0,2094 0,2248 0,2121 

0,4095 0,2507 0,2361 0,2211 0,2178 0,2329 0,2200 

0,4195 0,2596 0,2450 0,2301 0,2270 0,2427 0,2292 

0,4253 0,2637 0,2489 0,2336 0,2304 0,2458 0,2321 

EPF 1980-81 

0,2141 0,1694 0,1656 0,1656 0,1737 0,2081 0,1877 

0,2211 0,1756 0,1717 0,1717 0,1798 0,2144 0,1938 

0,2279 0,1823 0,1786 0,1790 0,1877 0,2238 0,2018 

0,2344 0,1877 0,1839 0,1841 0,1926 0,2284 0,2063 

0,1857 0,1455 0,1419 0,1405 0,1447 0,1646 0,1543 

0,19070,15020,14660,14510,14930,16900,1587 

0,1950 0,1545 0,1511 0,1498 0,1543 0,1744 0,1636 

0,1997 0,1586 0,1550 0,1536 0,1578 0,1776 0,1668 

0,2024 0,1497 0,1450 0,1418 0,1447 0,1619 0,1536 

0,2080 0,1547 0,1499 0,1467 0,1495 0,1665 0,1582 

0,2119 0,1586 0,1539 0,1509 0,1538 0,1712 0,1625 

0,2168 0,1626 0,1578 0,1546 0,1573 0,1743 0,1657 

0,2948 0,1899 0,1806 0,1730 0,1750 0,1965 0,1866 

0,3061 0,1979 0,1884 0,1805 0,1824 0,2040 0,1940 

0,3104 0,2021 0,1926 0,1849 0,1870 0,2090 0,1985 

0,3190 0,2082 0,1984 0,1903 0,1921 0,2138 0,2033 
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CUADRO 2. VARIACIÓN DE LA DESIGUALDAD A MEDIDA QUE LA AVERSIÓN A LA DESIGUALDAD,

LA GENEROSIDAD DE LA ESCALA Y EL PERÍODO DE TIEMPO VARÍAN

EPF 1973-74

Unidades monetarias

e del período 8= 0,00 0,25 0,36 0,55 0,72 1,00 EQ

73-74 0,2934 0,2351 0,2284 0,2249 0,2312 0,2659 0,2386

1978 0,3042 0,2444 0,2378 0,2346 0,2415 0,2776 0,2489
2 Invierno 81 0,3172 0,2569 0,2504 0,2475 0,2550 0,2931 0,2626

1984 0,3228 0,2618 0,2552 0,2522 0,2598 0,2984 0,2668

73-74 0,2316 0,1833 0,1781 0,1740 0,1763 0,1932 0,1802

1978 0,2380 0,1889 0,1837 0,1797 0,1819 0,1989 0,1855
1 Invierno 81 0,2457 0,1967 0,1916 0,1879 0,1915 0,2082 0,1943

1984 0,2493 0,1999 0,1948 0,1911 0,1936 0,2111 0,1969

73-74 0,2498 0,1842 0,1775 0,1713 0,1717 0,1851 0,1746

1978 0,2570 0,1899 0,1832 0,1769 0,1772 0,1905 0,1797
O Invierno 81 0,2642 0,1970 0,1904 0,1844 0,1849 0,1986 0,1875

1984 0,2675 0,1999 0,1933 0,1872 0,1876 0,2010 0,1897

73-74 0,3930 0,2410 0,2268 0,2124 0,2094 0,2248 0,2121

1978 0,4095 0,2507 0,2361 0,2211 0,2178 0,2329 0,2200
-1 Invierno 81 0,4195 0,2596 0,2450 0,2301 0,2270 0,2427 0,2292

1984 0,4253 0,2637 0,2489 0,2336 0,2304 0,2458 0,2321

EPF 1980-81

73-74 0,2141 0,1694 0,1656 0,1656 0,1737 0,2081 0,1877

1978 0,2211 0,1756 0,1717 0,1717 0,1798 0,2144 0,1938
2 Invierno 81 0,2279 0,1823 0,1786 0,1790 0,1877 0,2238 0,2018

1984 0,2344 0,1877 0,1839 0,1841 0,1926 0,2284 0,2063

73-74 0,1857 0,1455 0,1419 0,1405 0,1447 0,1646 0,1543

1978 0,1907 0,1502 0,1466 0,1451 0,1493 0,1690 0,1587
1 Invierno 81 0,1950 0,1545 0,1511 0,1498 0,1543 0,1744 0,1636

1984 0,1997 0,1586 0,1550 0,1536 0,1578 0,1776 0,1668

73-74 0,2024 0,1497 0,1450 0,1418 0,1447 0,1619 0,1536

1978 0,2080 0,1547 0,1499 0,1467 0,1495 0,1665 0,1582
O Invierno 81 0,2119 0,1586 0,1539 0,1509 0,1538 0,1712 0,1625

1984 0,2168 0,1626 0,1578 0,1546 0,1573 0,1743 0,1657

73-74 0,2948 0,1899 0,1806 0,1730 0,1750 0,1965 0,1866

1978 0,3061 0,1979 0,1884 0,1805 0,1824 0,2040 0,1940
_1 Invierno 81 0,3104 0,2021 0,1926 0,1849 0,1870 0,2090 0,1985

1984 0,3190 0,2082 0,1984 0,1903 0,1921 0,2138 0,2033
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ocurre para los de mayor tamaño. Todo ello se 

refleja en la covarianza normalizada entre ellogarit­

mo del tamaño del hogar y el gasto equivalente, 

que es positiva a bajos niveles de e y cambia de 

signo al otro extremo. 

Estos resultados parecen confirmar los de 

Coulter et al. (1992b) para el Reino Unido, y son 

consistentes con una forma de U para la desigualdad 

relativa en función de e. Obsérvese que, a juzgar por 

la media del gasto equivalente, la escala de Oxford 

parece estar situada dentro del intervalo e = [0.72,1]. 

El CUADRO 2 presenta información sobre la 

desigualdad a escala nacional para los siguientes 

miembros de la familia de Entropía Generalizada: el 

primer índice de Theil (c = 1), la desviación loga­

rítmica media (c = O), un índice sensible a las dife­

rencias de renta en la parte superior de la distribu­

ción (c = 2) -que es igual a la mitad del coeficiente 

de variación al cuadrado- y un índice más sensible 

en la parte opuesta de la distribución (c = -1). 

Ambas distribuciones se expresan en unidades 

monetarias de la situación 1 (1973-74), la situación 

2 (invierno de 1981),1978 Y 1984. 

En la FIGURA 1 se representa cómo varía la 

desigualdad con e y c cuando ambas distribuciones 

. se expresan a los precios de los períodos en que 

FIGURA 1 

0.29 

0,24 

0,19 

0,14 

0,44 

0,365 

0,29 

0,215 

0,14 
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EPF 73-74 

, 
'-- ;~' ----------",-

0,25 0,36 0,55 0,72 
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0,25 0,36 0,55 0,72 

C = 2 

C = 1 

0,29 

0,24 

0.19 

0,14 

C =-1 

C = O 
0,44 

0,365 

0,29 

0,215 

0,14 
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fueron recogidas. Parece que, para ambas encuestas, 

la forma de U es más pronunciada para los mayores 

valores de c. Sin embargo, cuando calculamos el 

rango para cada valor de c a través de la expresión 

[(max/min) - 1] 100, excluyendo el caso extremo 

S = ° o ambos valores S = ° y 1, obtenemos: 

RANGO DE VARIACIÓN EN TÉRMINOS PORCENTUALES 

e = 2 ° -1 

EPF 1973-74: 

SE [0,25,1] 18,2 11,0 8,1 15,1 

S E [0,25,0,72] 6,1 5,3 7,5 15,1 

EPF 1980-81: 

Q E [0,25, 1] 25,3 16,4 13,4 13,0 
-- ---

Q E [0,25,0,72] 13,0 9,2 7,7 9,3 

Todos los valores son bastante grandes y, en 

particular, mayores que los de Coulter et al. (1992b) 

para c = 1 y O. Cuando nos restringimos a las distri­

buciones por persona, en ambas encuestas se alcanza 

la máxima desigualdad para c =2 y S = 1, y la 

mínima para c = ° y S = 0,55. Los rangos de varia­

ción para todos los valores de c son del 55,2 % y 

48,1 % para 1973-74 y 1980-81, respectivamente. 

Finalmente, obsérvese que las estimaciones de 

la desigualdad para la escala de Oxford están de 

nuevo entre las del intervalo [0,72, 1] para S, aun­

que mucho más próximas a la cota inferior en 

1973-74 y a la inversa en 1980-81. 

2. La FIGURA 1 ilustra otro hecho importante: 

para todos los valores de c, la curva que muestra la 

desigualdad en la situación 2 va por debajo de la de 

la situación 1. Esto es, como sabemos por otros 

estudios, la desigualdad monetaria en España ha 

mejorado durante este período, o L\M(S) < ° para 

todo S, independientemente del Índice de desigual­

dad utilizado. Con objeto de trabajar con números 

positivos, en el CUADRO 3 se proporcionan -bajo 

el símbolo L\M- estimaciones de 

- L\M(S)II(z\(S)) = 

para determinados valores de S. Para todos los 

valores de c, la mejora en la desigualdad monetaria 

disminuye contÍnuamente a medida que vamos 

concediendo más peso al tamaño del hogar. Este 

efecto es más pronunciado cuanto menor es c. ASÍ, 

en el caso c = -1, L\M desciende en más del 50 % a 

medida que S varia en el intervalo [0,25, 1]. 

El rango de variación es grande: para las dis­

tribuciones por persona, el máximo valor de L\M es 

del 22,5 %, que se alcanza para c = 2 y S = 0,25, 

mientras que el mínimo es del 7 % para c = -1 y S 

= 1. Para el importante caso c = 0, la mejora en la 

desigualdad monetaria cuando S = 0,25 o EQ, por 

ejemplo, es del 12,0 % y 6,9 %, respectivamente. 

3. El cambio en la desigualdad monetaria tiene 

un interés muy limitado en sí mismo. Lo que 

importa es el cambio en la desigualdad real y el 

papel distributivo de los cambios en los precios 

relativos en distintos momentos del tiempo. Debido 

al problema de números Índices, sabemos que el 

cambio en la desigualdad real a precios de la situa­

ción 1, L\R¡, no tiene porqué ser igual al mismo 

concepto en la situación 2, L\R2, ni a ninguna de 

las demás fechas, digamos L\R. No obstante con-
t ' 

fiamos que estas magnitudes no difieran demasiado 

en la práctica. 

No disponemos de estimaciones directas de 

estos conceptos. Hemos realizado un ejercicio de 

aproximación para establecer una cota inferior de 

L\R¡, L\ Y L' Y una cota superior de L\R2, L\ Y u. 

También hemos estimado L\R
t 

para t = 1978 y 
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fueron recogidas. Parece que, para ambas encuestas,

la forma de U es más pronunciada para los mayores

valores de c. Sin embargo, cuando calculamos el

rango para cada valor de c a través de la expresión

[(max/min) - 1] 100, excluyendo el caso extremo

e = °o ambos valores e = °y 1, obtenemos:

RANGO DE VARIACIÓN EN TÉRMINOS PORCENTUALES

e = 2 ° -1

EPF 1973-74:

eE [0,25,1] 18,2 11,0 8,1 15,1

e E [0,25,0,72] 6,1 5,3 7,5 15,1

EPF 1980-81:

Q E [0,25, lJ 25,3 16,4 13,4 13,0
-- ---

Q E [0,25,0,72J 13,0 9,2 7,7 9,3

Todos los valores son bastante grandes y, en

particular, mayores que los de Coulter et al. (1992b)

para c = 1 y O. Cuando nos restringimos a las distri­

buciones por persona, en ambas encuestas se alcanza

la máxima desigualdad para c =2 y e = 1, Y la

mínima para c = °y e = 0,55. Los rangos de varia­

ción para todos los valores de c son del 55,2 % y

48,1 % para 1973-74 y 1980-81, respectivamente.

Finalmente, obsérvese que las estimaciones de

la desigualdad para la escala de Oxford están de

nuevo entre las del intervalo [0,72, 1] para e, aun­

que mucho más próximas a la cota inferior en

1973-74 ya la inversa en 1980-81.
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dad utilizado. Con objeto de trabajar con números

positivos, en el CUADRO 3 se proporcionan -bajo

el símbolo L\M- estimaciones de

- L\M(e)/I(z\(e)) =

para determinados valores de e. Para todos los

valores de c, la mejora en la desigualdad monetaria

disminuye contínuamente a medida que vamos

concediendo más peso al tamaño del hogar. Este

efecto es más pronunciado cuanto menor es c. Así,

en el caso c = -1, L\M desciende en más del 50 % a

medida que e varia en el intervalo [0,25, 1].

El rango de variación es grande: para las dis­

tribuciones por persona, el máximo valor de L\M es

del 22,5 %, que se alcanza para c = 2 Y e = 0,25,

mientras que el mínimo es del 7 % para c = -1 Y e
= 1. Para el importante caso c = 0, la mejora en la

desigualdad monetaria cuando e = 0,25 o EQ, por

ejemplo, es del 12,0 % y 6,9 %, respectivamente.

3. El cambio en la desigualdad monetaria tiene

un interés muy limitado en sí mismo. Lo que

importa es el cambio en la desigualdad real y el

papel distributivo de los cambios en los precios

relativos en distintos momentos del tiempo. Debido

al problema de números índices, sabemos que el

cambio en la desigualdad real a precios de la situa­

ción 1, L\R1, no tiene porqué ser igual al mismo

concepto en la situación 2, L\R2, ni a ninguna de

las demás fechas, digamos L\R. No obstante con-
t '

fiamos que estas magnitudes no difieran demasiado

en la práctica.

No disponemos de estimaciones directas de

estos conceptos. Hemos realizado un ejercicio de

aproximación para establecer una cota inferior de

L\R¡, L\YL, Y una cota superior de L\R2 , L\Yu'

También hemos estimado L\R
t

para t = 1978 Y
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1984. Los resultados, siempre relativos a la desigual­

dad en la situación 1, se presentan en cifras positi­

vas en el CUADRO 3. 

A continuación debemos preguntarnos por la 

calidad de nuestras aproximaciones. En primer 

lugar, se observa que para todos los valores de c y e 

e 

CUADRO 3. CAMBIO PORCENTUAL DE LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL, RELATIVO A LA DESIGUALDAD 

EN 1973-74, A MEDIDA QUE LOS PARÁMETROS C y 8 VARÍAN 

8= 0,00 0,25 0,55 1,00 EQ 

~M 22,3 22,5 20,4 15,8 15,4 
---------------------- -----

~Y L 27,0 28,0 26,4 21,7 21,3 
------------- -----------

~Yu 30,4 31,8 30,5 26,0 25,5 
- -- - --- - - ----- ------------ ----

2 (~YU-~YL)/~YL 12,6 13,6 15,5 19,8 19,7 
-- - - - - - - -- - -------------------

1,373 1,383 
-----

_ ~YL/~M ________ 1~1 __ 1,244 __ ~9_4_ 
-----

~Yu/~M 1,363 1,413 1,494 1,645 1,656 
------------------- ----

15,2 1fí,9 20,0 27,2 27,3 

~M 15,8 15,7 13,9 9,7 9,2 

~YL 19,8 20,6 19,3 14,8 14,3 
---------- - - - - -- - - - -- --------

~YU 21,9 23,0 21,9 17,4 17,0 
- -- - -- -- - - - - -- - - - - - ---- - ------------

1 _~YU-~YL)/~YL ______ 10,6 __ 1~ __ 13~_~,6 18,9 

_~YL/~~ _______ ~3 __ 1,312 __ 1,~ _~~_1,554 __ 

~YU/~M 1,386 1,465 1,575 1,794 1,848 
---- --- ------- - -----------------

(~Yu- ~YL)/~M 13,3 15,3 18,7 26,8 29,4 

~M 15,2 13,9 12,0 7,5 6,9 

~YL 19,0 18,7 17,2 12,6 12,0 
------------ -- -------------

_~~ __________ ~ ___ ~ __ 1~_~~_~3 __ 

O _ ~R.s.L _________ ~,3 __ 20,3 __ 1~ __ 14~ __ ~,_8 __ _ 

~Yu 21,0 20,9 19,6 14,8 14,3 
-- - -- - - -- -- - - -------------

(~YU-~YL)/~YL 10,5 11,8 13,9 17,5 19,2 
---------------------------

_ ~YL/~M _______ 1,250 __ 1,345 _ ~4~_ 1,680 1,739 

~Yu/~M 1,382 1,504 1,633 1,973 2,072 
--- -- - ---------------------

(~Yu - ~Y L)/ ~M 13,2 15,9 20,0 29,3 33,3 

~M 21,0 16,1 12,9 7,0 6,4 

~YL __________ ~,~ __ .21__2 __ ~5 __ 12,6 __ 12,0 __ 

_ ~Yu _______ ---.3.7~_~~_~,_3 ___ ~,0 __ 14,4 __ 

-1 _ ~YU-~YL)/~YL ________ ~8 __ 12,7 ___ ~ __ ~ __ 2~ _ 

_ ~YL/~ ________ 1,~ __ 1,3~ __ ~,4~_~~_ 1,875 __ _ 

_ ~Yu/~M ________ 1,319 __ 1,484 __ ~,6~_~~_ 2,25~_ 

(~Yu-~YL)/~M 12,9 16,7 21,7 34,3 38,5 

JAVIER RUIZ CASTILLO 71

1984. Los resultados, siempre relativos a la desigual­

dad en la situación 1, se presentan en cifras positi­

vas en el CUADRO 3.

A continuación debemos preguntarnos por la

calidad de nuestras aproximaciones. En primer

lugar, se observa que para todos los valores de c ye

CUADRO 3. CAMBIO PORCENTUAL DE LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL, RELATIVO A LA DESIGUALDAD

EN 1973-74, A MEDIDA QUE LOS PARÁMETROS C y 8 VARÍAN

e 8= 0,00 0,25 0,55 1,00 EQ

2

~M 22,3 22,5 20,4 15,8 15,4
-_._-_._---_._-- -_._._...._-
~yL 27,0 28,0 26,4 21,7 21,3

---_._-_._----- -----------

~yu 30,4 31,8 30,5 26,0 25,5
_.__._---_._._.._._----_. .---

(~yU-~yL)/~yL 12,6 13,6 15,5 19,8 19,7_.--_._- _.---_._._------ _._.

_~YL/~M__. _. 1~1__1,244 ._~9_4_ 1,373 1,_38_3 __

~Yu/~M 1,363 1,413 1,494 1,645 1,656
-_._-----_.._-_.._--_ ....- .__ .

(~Yu-~YL)/~M 15,2 16,9 20,0 27,2 27,3

~M 15,8 15,7 13,9 9,7 9,2

_~YL . 19,8__20,6 __19~ _ ~_8_. 14,3

~Yu 21,9 23,0 21,9 17,4 17,0
- -_ ...- -- -- -- - - _.- - - _.- - _ ..._._.-_..__._-_.-

1 (~YU-~YL)/~YL 10,6 __1~__13~__~2,6 18,9

_~YL/~~ ._._.._~3__1,312__1,~._~~_1,554__

~Yu/~M 1,386 1,465 1,575 1,794 1,848
- _ .. - ._.- ._- - - - - - - -._._---_.-----_.-

(~Yu- ~YL)/~M 13,3 15,3 18,7 26,8 29,4

~M 15,2 13,9 12,0 7,5 6,9

~YL o ~__1~__17,~_~6 12,0 __

~~ .__.._ .._~.__.~.__1~_~~._~3__

O ~R.s.±.... ~,3__ 20,3 __1~__14~_~,_8 _

~Yu 21,0 20,9 19,6 14,8 14,3
-- - -- - - -- -- _.----_._._._._---

(~YU-~YL)/~YL 10,5 11,8 13,9 17,5 19,2
----_._----_.. __._--_._.._._-_._-

~YL/~M ._._1,250.__1,345 _~4~_ 1,680 1,739

~Yu/~M 1,382 1,504 1,633 1,973 2,072
--- -- - --- _._- _._._.__._._._-----

(~YU - ~YL)/~M 13,2 15,9 20,0 29,3 33,3

~M 21,0 16,1 12,9 7,0 6,4

~YI, .. _. ~,~_.~_2__~5__ 12,6__12,0 __

_ ~Yu ._ .__ ---.3.7~_~~_...21,_3_._~,0__ 14,4__

-1 (~YU-~YL)/~YL o _~8__ 12,7__.~.__.~__2~_

_ ~YL/~ .__I,~__1,3.!2...__t.,4~_~~_1,875_._

_ ~Yu/~M . 1,319 .__1,484 __!.,6~_~~_2,25~_

(~Yu-~YL)/~M 12,9 16,7 21,7 34,3 38,5



72 LA DISTRIBUCIÓN DEL GASTO EN ESPAÑA DE 1973-74 A 1980-81 

la cota inferior es siempre menor que la superior. 

En rcalidad, como se muestra sólo para c = 0, siem­

pre es el caso que 

con LlR78 muy próximo a ~ Y L' Y LlRs4 a ~ Y u. Lo 

que podríamos denominar el error de aproxima­

ción, (~Y u - Ll Y L)' es relativamente invariante con 

c, aumenta suavemente con e y parece ser de un 

orden de magnitud tolerable: entre ellO-20 % del 

valor de Ll Y L' o el 15-35 % del de ~M, dependien­

do de e. 

Por otra parte, como puede observarse en el 

Cuadro 3, tanto ~ Y L como ~ Y u decrecen con e, pero 

menos de lo que lo hace ~M. Sorprendentemente, 

para casi todos los valores de e nuestras estimacio­

nes de la mejora en la desigualdad real son mayores 

para los índices con mayores valores de c. En cual­

quier caso, el resultado central es que la mejora en 

la desigualdad real en este período es siempre mayor 

que la mejora en la desigualdad monetaria. 

Si concentramos la atención en una selección 

de casos importantes, se observa que 

e e ~M ~Y's (~y - ~M)/~M 

Mínimo: -1 1 7,0 % 12,6-15,0 % 80-114 % 

Intermedio: O 0,55 12,0 % 17,2-19,6 % 43-63 % 

Máximo: 2 0,25 22,5 % 28,0-31,8 % 24-41 % 

En relación a la situación 1, mientras que la 

desigualdad monetaria ha mejorado en un intervalo 

que va del 7 al 22,5 %, la desigualdad real lo ha 

hecho entre el 13 y el 30 %. Así pues, la mejora en 

la desigualdad real supera de un 24 a un 114 % a la 

monetaria, dependiendo de nuestros juicios de 

valor sobre c y e y del error de aproximación. En 

particular, cuando consideramos la escala de 

Oxford, la desigualdad real ha mejorado entre un 

38 y un 125 % más que la desigualdad monetaria, 

dependiendo de los valores de c. 

4. Concentrémonos en la cota inferior del 

cambio en la desigualdad real de la distribución del 

gasto total por hogar cuando c = 0, esto es 

donde 

h _ h Lh( . h) 
Y21- x 2 Pl'P2'W 2 · 

En el apartado anterior vimos que para todo 

e' > 0, 

donde, para cada 't, LlEQ't(e') es el cambio atri­

buible al movimiento del gasto total al gasto equi­

valente y LlUA't(e') es la variación atribuible al 

cambio en la unidad de análisis desde el hogar a la 

persona. Las estimaciones de esos términos cuando 

e' = 0,55 y 1,00 son las siguientes: 

e' = 0,55 e' = 1,00 

~EQl(e') -0,05711 -0,04690 

-~EQ2(e') 0,04568 0,02708 

~UAl(e') -0,02130 -0,01773 

-~UA2(e') 0,01490 0,01345 

~YL (e') -0.02953 -0.02326 

~YL (O) -0,04736 -0,04736 

Se observa que LlEQ't(e) < ° y LlUA't(e) < ° 
para todo 't y e pero que el efecto debido al cam­

bio desde el gasto total al equivalente es mayor en 
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términos absolutos que el ocasionado por el cambio 

en la unidad de análisis. 

5. Claramente, los cambios en los precios rela­

tivos han jugado un papel redistributivo muy posi­

tivo. Examinaremos la secuencia temporal que va 

desde 1973-74 a 1978, invierno de 1981 y 1984 

para las dos encuestas disponibles. Como el lector 

interesado puede obtener la restante información 

del Cuadro 3, en el e u AD R o 4 ofrecemos sola­

mente los resultados para c = O. 

De acuerdo con ambas encuestas, para todos los 

valores de e los precios relativos han evolucionado 

más desfavorablemente para los ricos. Los efectos 

precio siguen una U invertida a medida que e 
aumenta, alcanzando un máximo en e = 0,55. Por 

subperíodos, el impacto es considerablemente mayor 

de 1978 al invierno de 1981. Como el efecto precios 

permanece entre el 4 y el 7 % mientras que la mejo­

ra en la desigualdad monetaria desciende ostensible­

mente con e, el cociente de estas dos expresiones 

crece considerablemente a medida que e aumenta. 

6. Tradicionalmente, cuando se dispone de 

una sola muestra, dada una partición de la pobla­

ción se han discutido dos cuestiones: la contribu­

ción a la desigualdad de cada miembro de la parti­

ción y la magnitud del componente de la desigual­

dad entre grupos como una medida de la capacidad 

explicativa de la desigualdad global por parte de la 

característica en cuestión. Como disponemos de 

dos encuestas, podemos estudiar también la evolu­

ción de la desigualdad monetaria y real para cada 

uno de los grupos considerados. 

En el apartado anterior se revisaron las ventajas 

de la desviación logarítmica media como una medi­

da des componible. Para la partición por el tamaño 

del hogar, la incidencia sobre el total de la desigual­

dad dentro de cada grupo se medirá por nJ, el 

cociente entre su contribución a la desigualdad den­

tro de los grupos y su peso demográfico, esto es: 

CUADRO 4. EFECTOS PRECIO EN TÉRMINOS PORCENTUALES, EN RELACIÓN A LA DESIGUALDAD DE 1973-1974, 

A MEDIDA QUE VARÍA EL PARÁMETRO 0. CASO C = o 

Impacto de los cambios en los precios 

desde 1973-74 a: 0= 0,00 0,25 0,55 1,00 EQ 

1978 ~P21 - ~P23 2,2 2,7 2,8 2,5 2,6 

~P13 2,9 3,1 3,3 2,9 2,9 

In vierno-81 ~P21 3,8 4,8 5,3 5,0 5,1 

~P12 5,8 7,0 7,6 7,3 7,4 

1984 ~P21 + I ~P231 5,8 7,0 7,3 6,7 6,9 

~P14 7,1 8,5 9,2 8,6 8,9 

~M 15,2 13,9 12,0 7,5 6,9 

~P21 / ~M 0,249 0,345 0,440 0,671 0,737 

~P12 / ~M 0,381 0,501 0,636 0,969 1,070 
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Un valor de nJ mayor que 1, por ejemplo, sig­

nifica que ese tamaño de hogar contribuye a la 

desigualdad global -corregida por el hecho de que 

este componente no es la única fuente de desigual­

dad para la población en su conjunto- más de lo 

que podría esperarse de su importancia demográfi­

ca. Obsérvese que, por supuesto, esta medida es 

independiente de 8. 

En el CUADRO 5 se presenta la evidencia 

empírica. El resultado fundamental es que, en 

ambas encuestas, los hogares de menor tamaño y los 

de 7 ó más miembros registran las mayores contri-

buciones relativas a su importancia demográfica. 

Los hogares de cuatro miembros son los que menos 

contribuyen a la desigualdad global. 

¿ Qué parte de la desigualdad global puede 

atribuirse a las diferencias en el tamaño del hogar? 

La respuesta habitual se realiza en términos del 

componente de la desigualdad entre grupos cuando 

c = O. Desgraciadamente, como vimos en el aparta­

do anterior, este estadístico está influido por la 

especificación de 8 que se elija. De acuerdo con la 

información del CUADRO 6, incluso si se excluye 

el caso 8 = 0, el porcentaje de la desigualdad glo-

CUADRO 5. DESIGUALDAD DENTRO DE LA PARTICIÓN POR TAMAÑO DEL HOGAR. CASO C ~ o 

EPF 1973-74 EPF 1980-81 

Número de miembros (1)% (2) % nJ = (1) % (2) % nJ = 

J Io(zi)/w U¿ (2)/(1) ni Io(zi)/w U¿ (2)/(1) 

2.2 4.5 2.04 2.1 4.1 1.96 
---------------- ---- - -

2 10.9 15.9 1.46 11.4 15.7 1.38 
3 15.7 ~.-4---0~-----~.1--··-15.-5- - 1.03 

----_._--------_. __ .----- ._- -- -- -- --- '- -- -- --
4 23.9 19.7 0.83 25.5 21.6 0.85 

- -------------- -------- -- -- -- -- -- -- -- --

5 19.8 18.0 0.91 20.1 18.1 0.90 
----- ----- -- ._- -- -- ._-

6 13.2 12.3 0.93 12.5 10.5 0.84 

1.09 ___ ~ _____ l±.3 __ 14.9 -_._- 1.04 13.3 14.5 

Total 100.0 100.0 100.0 100.0 

CUADRO 6. DESIGUALDAD ENTRE LOS GRUPOS COMO PORCENTAJE DE LA DESIGUALDAD GLOBAL 

EN LA PARTICIÓN POR TAMAÑO DEL HOGAR 

c 8= 0.00 

1 22.9 
-'-- --.'-- ---- ----

EPF 1973-74 O 24.4 

-1 19.1 

21.3 

EPF 1980-81 o 22.4 

-1 18.3 

0.55 1.00 

0.90 7.78 
-- -- ----

0.97 8.22 

0.84 6.92 

0.86 11.8 

0.87 12.3 

0.72 10.3 

EQ 

4.92 
--

5.20 

4.39 

7.75 

8.01 

6.93 

74 LA DISTRIBUCIÓN DEL GASTO EN ESPAÑA DE 1973-74 A 1980-81

Un valor de nJ mayor que 1, por ejemplo, sig­

nifica que ese tamaño de hogar contribuye a la

desigualdad global -corregida por el hecho de que

este componente no es la única fuente de desigual­

dad para la población en su conjunto- más de lo

que podría esperarse de su importancia demográfi­

ca. Obsérvese que, por supuesto, esta medida es

independiente de 8.

En el CUADRO 5 se presenta la evidencia

empírica. El resultado fundamental es que, en

ambas encuestas, los hogares de menor tamaño y los

de 7 ó más miembros registran las mayores contri-

buciones relativas a su importancia demográfica.

Los hogares de cuatro miembros son los que menos

contribuyen a la desigualdad global.

¿Qué parte de la desigualdad global puede

atribuirse a las diferencias en el tamaño del hogar?

La respuesta habitual se realiza en términos del

componente de la desigualdad entre grupos cuando

c = O. Desgraciadamente, como vimos en el aparta­

do anterior, este estadístico está influido por la

especificación de 8 que se elija. De acuerdo con la

información del CUADRO 6, incluso si se excluye

el caso 8 = 0, el porcentaje de la desigualdad glo-

CUADRO 5. DESIGUALDAD DENTRO DE LA PARTICIÓN POR TAMAÑO DEL HOGAR. CASO C ~ o

EPF 1973-74 EPF 1980-81

Número de miembros (1) % (2) % nJ = (1) % (2) % nJ =

J Io(zi)/w U¿ (2)/(1) ni Io(zi)/w U¿ (2)/(1)

1 2.2 4.5 2.04 2.1 4.1 1.96
-------------------- -- --

2 10.9 15.9 1.46 11.4 15.7 1.38
3 15.7 ~.-4---0~----~.1-----15.-5- - 1.03

----~ ..._---------------------- --- -- --- -- --- -- -- -- --
4 23.9 19.7 0.83 25.5 21.6 0.85

-- -­,-------------- -------- -- -- -- '- -- --

5 19.8 18.0 0.91 20.1 18.1 0.90
----, ---- -- ---- --- -- -- --- -- -- -- --- -- -

6 13.2 12.3 0.93 12.5 10.5 0.84
-----_.---- --------- -- -- - -- -- -- -- -- -- -- -- ---- ----

___~ 1±.3 l±.9 1.04 Jl.1. __ .J..±.5 1.0_9_

Total 100.0 100.0 100.0 100.0

CUADRO 6. DESIGUALDAD ENTRE LOS GRUPOS COMO PORCENTAJE DE LA DESIGUALDAD GLOBAL

EN LA PARTICIÓN POR TAMAÑO DEL HOGAR

c 8= 0.00 0.55 1.00 EQ

EPF 1973-74

EPF 1980-81

1 22.9 0.90 7.78 4.92
-- --- -- ------ --- ------ -- --- --- --

O 24.4 0.97 8.22 5.20
------ --- ----- ----- -- '-- ---~------

-1 19.1 0.84 6.92 4.39

1 21.3 0.86 11.8 7.75
------ ------ -- -- --- -- --- -~ -- --- -- -- --

O 22.4 0.87 12.3 8.01
---------- ------- -- -- --- -- ---~ -- -- -

-1 18.3 0.72 10.3 6.93



JAVIER RUIZ CASTILLO 75 

bal atribuible a las diferencias entre las medias de 

los distintos grupos varía ampliamente con e para 

todos los valores de c seleccionados. 

El CUADRO 7 contiene información impor­

tante, independiente de la generosidad de la escala, 

sobre la descomposición de la desigualdad monetaria 

en un efecto real y un efecto precio para los hogares 

clasificados por el tamaño del hogar. Los resultados 

no varían cualitativamente con el parámetro c: 

excepto para los hogares de 3 miembros y c = -1, la 

desigualdad monetaria mejora para todos los grupos, 

pero menos que la desigualdad real. Desde este 

punto de vista, la evidencia del papel re distributivo 

de los cambios en los precios relativos es indiscutible. 

No obstante, la mejora no es la misma para 

todos los grupos: en términos absolutos, los hogares 

de 1, 2 Y 6 miembros, que representan cerca del 26 

% de la población, experimentan mejoras de más 

del 20 % en relación a la desigualdad en la situación 

1, mientras que el grupo de 3 miembros sólo mejo­

ra un 4-12 %. Sin embargo, la importancia del efec­

to precios parece ser del mismo orden de magnitud 

para todos los grupos, del 5-9 %. 

7. Hemos visto que cuando c = O, un valor 

mayor (menor) que 1 para 

CUADRO 7. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL EN LA PARTICIÓN POR TAMAÑO DEL HOGAR 

Número de miembros c = 1 

-18,4 -23,3 + 4,9 -28,2 + 9,8 
~-- ~ -- ------

2 -19,9 -24,5 + 4,6 -28,4 + 8,5 
- - - ~ - ~ ~ ~ ~ -- -- --- ~ -- --- -- -- ----'--------

3 -5,2 -11,7 + 6,6 -13,2 + 8,1 
- -- - - ~ -~ ~ -- -~- ~ -- -- -- -- --- -- ---------

4 

5 

6 

7y+ 

_-10L ~ ----=-lt>,6 __ +_ ~ __ -----=-1.2,_2 __ + ___ 8,---,3 __ 

~-1~ _ ~0,8~ ~ ~ ___ --=.2~ __ +_-----.1,J __ 
-24,9 
~~-

-11,8 

_ -28,9 

-17,5 

+ 4,0 -32,9 + 
-- -------~--

+ 5,7 -18,9 + 

8,0 

7,1 

______ -1~ ___ ------=-?O_,9 ____ + ---.iJ ___ ~-24,8 ___ + __ 8,_7 __ 

_ __ 2 ___ ~ ~ ~ -17,3 ____ -2~ __ + __ 4,6 ____ -25,4 ___ + __ 8_,1 __ 

__ ~ ______ -~ ____ -8,_3 __ ~~ ____ -~_+_~ __ 
_ _ 4 ~ __ ~ _ ~ -10,2 ____ -l~ __ + __ 5,4 ___ ~-18,2 ___ +_ 8L _ 

_ 5 ______ ~-1~~~5 ___ +_~ ___ ~8 __ ~~ __ 
6 

7y+ 

c = -1 

-20,2 -24,6 + 4,4 -27,8 + 7,6 
~-- -------- -- ------ -- -- -- ---

- 9,3 -14,8 + 5,5 -16,0 + 6,7 

+ APj12 

-20,9 -25,9 + 5,0 -29,3 + 8,4 
- - -~~ -~- ------------------- --- --

____ 2 __ ~ ~ ~ -19,8 ___ --=.2~ __ + __ ~.}~ __ -22..L _+ __ 9,_2 __ 

3 _ ~ ~ _3,5 ____ - 3,9 ___ +_ 7L __ -----=2.2 ____ +_ ~_ 

___ ~4 ~ ____ -12,6 ____ -1~ __ + -----.2,7 _____ -21,7 __ +_9_,1 __ 

5 -13,2 -18,5 + 5,3 -21,2 + 8,0 
- - ~ - -- - - ~-------------- - -- --------~ 

_ L _____ ~22,() ___ -----=lZ,0_ + 5,0 ~ __ -3º,-º-- __ + __ 7,9 __ 

7y+ - 4,5 -10,4 + 5,9 -11,9 + 7,4 
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indica si éste contribuye a la desigualdad dentro de CUADROS. IMPORTANCIA DEMOGRÁFICA Y 

los grupos más (menos) de lo que se esperaría en 
CONTRIBUCIÓN A LA DESIGUALDAD DE LOS 

GRUPOS INDIVIDUALES. CASO C = ° y e = 0,55 

función de su peso demográfico, Los resultados para 

las particiones por Comunidades Autónomas 

(CCAA), tamaño del municipio (MUN) y nivel 1973-74 1980-81 

educativo del sustentador principal, se presentan en 
CCAA nk Jtk nk Jtk 

el CUADRO 8. Andalucía 17,2 1,18 17,2 1,15 
--- ----

Un período de 7 años nO es suficiente para Aragón 3,3 1,23 3,2 0,98 

observar grandes diferencias en la distribución de Asturias 3,0 0,85 3,0 1,06 

frecuencias por Comunidades Autónomas y tamaño Baleares 1,7 0,93 1,7 1,17 

municipal. Las dos Castillas y Extremadura pierden Canarias 3,5 1,08 3,6 1,06 

alguna población, mientras que la Comunidad Cantabria 1,4 0,95 1,4 0,97 

Valenciana y Madrid ganan algo. Asimismo, la Cast.-León 7,3 1,18 6,8 1,11 
----

España rural pierde 3 puntos porcentuales de peso e.-La Mancha 4,6 1,19 4,4 1,05 

demográfico en favor de las capitales de provincia. Cataluña 15,9 0,76 15,9 0,84 

En este contexto, el cambio drástico entre las cate- e. Valenciana 9,4 0,90 9,8 0,95 

gorías "Sin estudios" y "Enseñanza primaria" es 
Extremadura 3,1 1,22 2,8 1,05 

preocupante; sin embargo, a juzgar por otras fuen-
Galicia 7,4 0,97 7,5 1,08 

tes estadísticas las cifras para 1980-81 están más cer-
Madrid 11,9 1,02 12,4 0,97 

R. Murcia 2,4 0,88 2,5 1,04 
canas a la realidad. La mayor importancia en la 

Navarra 1,3 0,77 1,4 0,85 
segunda encuesta de los titulados de grado medio y 

País Vasco 5,9 0,80 5,7 0,77 
universitario está de acuerdo con lo esperado. 

La Rioja 0,7 0,80 0,7 0,73 
Los grupos individuales que ven reducirse su 

contribución a la desigualdad monetaria, deben 
MUN 

haber experimentado una mejora en la desigualdad 
< 2.000 11,3 1,16 10,3 1,14 

real y/o haber recibido un impacto favorable del 
2-10.000 20,2 1,02 19,3 1,05 

cambio en precios relativos. La información com- 10-50.000 23,2 0,92 21,7 0,93 

pleta sobre este asunto para determinados valores de Capitales 45,3 0,99 48,8 0,98 

c y 8 se encuentra en los Cuadros A, B y C en el 

Apéndice. El CUADRO 9 presenta una media para EDUCACIÓN 

esos valores de 8, en el caso c = O, de la cota infe- Analfabeto 6,5 1,33 6,3 1,34 

rior del cambio en desigualdad real a precios de la Sin estudios 18,7 1,09 25,1 1,14 

situación 1. Primaria 60,6 0,96 48,5 0,94 

Esta información merece algunos comentarios. Secundaria 4,9 0,93 6,7 0,91 

En primer lugar, parece que la aproximación que Bachillerato 3,6 0,91 4,8 0,86 

hemos intentado es relativamente inmune al proble- F. Prof. 0,7 0,80 1,6 0,77 

ma de números índice: excepto en dos casos -La Grado Medio 2,2 0,83 3,5 0,81 

Rioja y los municipios de menos de 2.000 habitan- Universidad 2,8 0,97 3,5 0,88 
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CUADRO 9 . EVOLUCIÓN DE LA DESIGUALDAD PARA DIFERENTES PARTICIONES. CASO C=O 

1973-74 : nk 
1980-81: nk 

2.05 1 persona30 Aragón 

1.46 2 personas Form. Prof. 1. 96 1 persona(l, 1) 

1.33 Analfabeto 24 6 personas 1.38 2 personas (2,2) 

1.23 Aragón Extremadura 

1.22 Extremadura 23 Bachiller Analf. (3,3) 

1.19 C. La Mancha 22 2 personas 1.17 Baleares (4, 21) 

1.18 Castilla-León Univer. 1.15 Andalucía (5, 8) 

Andalucía 21 1 persona 1.14 < 2.000 hab. (6, 9) 

1.16 < 2.000 hab. Grado Medio Sin estudios (7, 10) 

20 C. La Mancha 

1.09 Sin estudios País Vasco 1.11 Cast.-León (8, 7) 

1.08 Canarias 1.09 7 ó + personas (9, 12) 

18.5 5 personas 1.08 Galicia (10, 16) 

1.04 7 ó + personas Madrid 1.06 Asturias (11, 29) 

1.02 Madrid La Rioja Canarias (12, 11) 

2.000-10.000 hab. 

18 Secundo 1.05 Extremadura (13, 5) 

0.99 Cap. de Prov. 16.5 Cast.-León C-La Mancha (14, 6) 

16 Primarios 2.000-10.000 hab. (15, 13) 

0.97 Galicia 15.7 4 personas 1.04 R. Murcia (16, 28) 

Univer. 14.8 7 ó + personas 1.03 3 personas (17, 24) 

0.96 Primarios 14 Cap. Prov. 0.98 Aragón (18,4) 

0.95 Cantabria 13 Canarias Cap. Prov. (19, 15) 

0.93 6 personas 11.5 Andalucía 0.97 Cantabria (20, 19) 

Baleares < 2.000 hab. Madrid (21, 13) 

Secundarios 10.000-50.000 hab. 0.95 C. Valenciana (22, 27) 

0.92 3 personas 0.94 Primo (23, 18) 

10 Analf. 0.93 10.000-50.000 hab. (24, 25) 

10.000-50.000 hab. 8.3 3 personas 0.91 Secundo (25, 22) 

0.91 5 personas 8 Sin est. 0.90 5 personas (26, 23) 

Bachiller 

0.90 C. Valenciana 7 Navarra 

6.5 2.000-10.000 hab. 0.88 Univ. (27,17) 

0.88 R. Murcia 4.5 Cantabria 0.86 Bachiller (28,26) 

0.85 Asturias Valencia 0.85 4 personas (29, 30) 

0.83 4 personas 4 Cataluña Navarra (30, 35) 

Grado Medio 1 Gahcia 0.84 6 personas (31, 20) 

0.80 País Vasco Cataluña (32, 36) 

La Rioja + 6 R. Murcia 0.81 Gr. Medio (33, 31) 

Form. Prof. + 11 Asturias 0.77 País Vasco (34, 32) 

0.77 Navarra + 15 Baleares For. Prof. (35,34) 

0.76 Cataluña 0.73 La Rioja (36,33) 
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0.97 Galicia 15.7 4 personas 1.04 R. Murcia (16, 28)
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0.96 Primarios 14 Cap. Prov. 0.98 Aragón (18,4)

0.95 Cantabria 13 Canarias Cap. Prov. (19, 15)

0.93 6 personas 11.5 Andalucía 0.97 Cantabria (20, 19)

Baleares < 2.000 hab. Madrid (21, 13)

Secundarios 10.000-50.000 hab. 0.95 C. Valenciana (22, 27)

0.92 3 personas 0.94 Primo (23, 18)
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10.000-50.000 hab. 8.3 3 personas 0.91 Secundo (25, 22)
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0.80 País Vasco Cataluña (32, 36)

La Rioja + 6 R. Murcia 0.81 Gr. Medio (33, 31)
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tes- cuando hay una mejora en la desigualdad real 

se da el caso que I ~ y ~ I < I ~ y ti, esto es, la 

estimación de la cota inferior de ~Rl es menor que 

la de la cota superior de ~R2' Obsérvese que cuan­

do ~R't es positivo, bajo la hipótesis de que el sesgo 

de sustitución en los índices estadísticos de precios 

es mayor relativamente para los ricos que para los 

pobres, ~ y~ y ~ yt pasan a ser una cota superior 

e inferior para ~Rl y ~R2' respectivamente. En 

esos casos observamos, como era deseable, que 

~ y~ > ~ y~. De todos modos, las diferencias 

entre esas dos cantidades es raramente mayor de 2 ó 

3 puntos porcentuales, aunque tal diferencia repre­

senta más del 20 % de la cota inferior para 5 

Comunidades Autónomas, un tamaño municipal y 

un nivel educativo. 

En segundo lugar, existe una evidencia impre­

sionante en favor de una mejora en la desigualdad 

real dentro de cualquiera de las particiones: de los 

29 grupos estudiados, sólo 3 Comunidades 

Autónomas -Baleares, Asturias y Murcia- registran 

un aumento en desigualdad real. Ciñéndonos de 

aquí en adelante al caso c = O, observamos que las 

mejoras en la desigualdad real para una parte 

importante de la población superan el 20 %: hoga­

res de 1, 2 Y 6 miembros que, como vimos, repre­

sentan el 26 % de la población, 4 Comunidades 

Autónomas -Aragón, Extremadura, Castilla-La 

Mancha y País Vasco- que representan más del 16 

%, y todos los hogares encabezados por un susten­

tador que haya superado el Bachillerato que son 

más del 10 %. En el otro extremo, numerosos gru­

pos experimentaron mejoras inferiores al 10 %: 

hogares de 3 miembros (15 %), hogares encabeza­

dos por analfabetos o sin estudios (24-30 %), 

pequeños municipios de 2.000 a 10.000 habitantes, 

algunas Comunidades Autónomas más ricas -

N avarra, Cataluña y la Comunidad Valenciana- y 

otras no tan desahogadas -Cantabria, Galicia, 

Murcia y Asturias. 

En tercer lugar, la evidencia en favor de la 

redistribución inducida por los cambios en precios 

relativos es concluyente: para todas las especifica­

ciones de c y e, los efectos precio son positivos. 

Además, como en el caso del tamaño del hogar, el 

rango de variación de ~P~l' por ejemplo, es peque­

ño para todas las particiones. 

Obsérvese que un efecto precio positivo, que 

refleja una evolución de éstos menos desfavorable 

para los más pobres, cuando se suma a un empeora­

miento de la desigualdad real con el mismo signo -

como en Baleares o Asturias- conduce a un dete­

rioro alarmante de la desigualdad monetaria, mien­

tras que si se añade a grupos con ligeras reducciones 

en la desigualdad real puede conducir a incrementos 

engañosos de la desigualdad monetaria, como es el 

caso de Cataluña, la Comunidad Valenciana, los 

analfabetos o los municipios de 2.000 a 10.000 

habitantes. 

Nuestro último comentario es que si los efectos 

precio son relativamente neutrales a lo largo de las 

distintas particiones, entonces la variabilidad en la 

desigualdad monetaria se debe esencialmente a la 

variabilidad en la desigualdad real. La transición de 

la primera a la segunda lista de nbs en el Cuadro 9 

captura la evolución de la desigualdad monetaria. La 

última columna en ese Cuadro informa sobre la 

posición ocupada por cada grupo en términos delnk 

en 1980-81 y 1973-74, respectivamente. Algunos 

grupos que estaban en muy mala posición al 

comienzo del período, acaban descendiendo 9 luga­

res o más, como Aragón, Extremadura o Castilla-La 

Mancha. Otros que estaban en una posición cómo­

da, acaban mucho mejor todavía -como los hogares 

encabezados por una persona con titulación univer­

sitaria o los hogares de 6 miembros- o mucho peor -

78 LA DISTRIBUCIÓN DEL GASTO EN ESPAÑA DE 1973-74 A 1980-81

tes- cuando hay una mejora en la desigualdad real

se da el caso que I~y ~ I< I~y ti, esto es, la

estimación de la cota inferior de ~Rl es menor que

la de la cota superior de ~R2' Obsérvese que cuan­

do ~R't es positivo, bajo la hipótesis de que el sesgo

de sustitución en los índices estadísticos de precios

es mayor relativamente para los ricos que para los

pobres, ~y~ y ~yt pasan a ser una cota superior

e inferior para ~Rl y ~R2' respectivamente. En

esos casos observamos, como era deseable, que

~y~ > ~y~. De todos modos, las diferencias

entre esas dos cantidades es raramente mayor de 2 ó

3 puntos porcentuales, aunque tal diferencia repre­

senta más del 20 % de la cota inferior para 5

Comunidades Autónomas, un tamaño municipal y

un nivel educativo.

En segundo lugar, existe una evidencia impre­

sionante en favor de una mejora en la desigualdad

real dentro de cualquiera de las particiones: de los

29 grupos estudiados, sólo 3 Comunidades

Autónomas -Baleares, Asturias y Murcia- registran

un aumento en desigualdad real. Ciñéndonos de

aquí en adelante al caso c = O, observamos que las

mejoras en la desigualdad real para una parte

importante de la población superan el 20 %: hoga­

res de 1, 2 Y 6 miembros que, como vimos, repre­

sentan el 26 % de la población, 4 Comunidades

Autónomas -Aragón, Extremadura, Castilla-La

Mancha y País Vasco- que representan más del 16

%, y todos los hogares encabezados por un susten­

tador que haya superado el Bachillerato que son

más del 10 %. En el otro extremo, numerosos gru­

pos experimentaron mejoras inferiores al 10 %:

hogares de 3 miembros (15 %), hogares encabeza­

dos por analfabetos o sin estudios (24-30 %),

pequeños municipios de 2.000 a 10.000 habitantes,

algunas Comunidades Autónomas más ricas ­

N avarra, Cataluña y la Comunidad Valenciana- y

otras no tan desahogadas -Cantabria, Galicia,

Murcia y Asturias.

En tercer lugar, la evidencia en favor de la

redistribución inducida por los cambios en precios

relativos es concluyente: para todas las especifica­

ciones de c y e, los efectos precio son positivos.

Además, como en el caso del tamaño del hogar, el

rango de variación de ~P~l' por ejemplo, es peque­

ño para todas las particiones.

Obsérvese que un efecto precio positivo, que

refleja una evolución de éstos menos desfavorable

para los más pobres, cuando se suma a un empeora­

miento de la desigualdad real con el mismo signo ­

como en Baleares o Asturias- conduce a un dete­

rioro alarmante de la desigualdad monetaria, mien­

tras que si se añade a grupos con ligeras reducciones

en la desigualdad real puede conducir a incrementos

engañosos de la desigualdad monetaria, como es el

caso de Cataluña, la Comunidad Valenciana, los

analfabetos o los municipios de 2.000 a 10.000

habitantes.

Nuestro último comentario es que si los efectos

precio son relativamente neutrales a lo largo de las

distintas particiones, entonces la variabilidad en la

desigualdad monetaria se debe esencialmente a la

variabilidad en la desigualdad real. La transición de

la primera a la segunda lista de nbs en el Cuadro 9

captura la evolución de la desigualdad monetaria. La

última columna en ese Cuadro informa sobre la

posición ocupada por cada grupo en términos delnk

en 1980-81 y 1973-74, respectivamente. Algunos

grupos que estaban en muy mala posición al

comienzo del período, acaban descendiendo 9 luga­

res o más, como Aragón, Extremadura o Castilla-La

Mancha. Otros que estaban en una posición cómo­

da, acaban mucho mejor todavía -como los hogares

encabezados por una persona con titulación univer­

sitaria o los hogares de 6 miembros- o mucho peor -



JAVIER RUIZ CASTILLO 79 

como los hogares de 3 miembros, Baleares, Asturias 

y Murcia. Finalmente, algunos situados muy arriba 

en la situación 1, como los hogares de 1 o 2 miem­

bros, acaban igualmente arriba pero con una contri­

bución a la desigualdad global mucho menor. 

8. Recuérdese que sólo cuando utilizamos la 

desviación logarítmica media el componente de la 

desigualdad dentro de los grupos para la partición 

por tamaño del hogar era independiente de la gene­

rosidad de la escala. Esto es, 

Io(z(8)) = Lj (nj) Io(zj) + Io(11 (zj (8)) = WU6 + B U6(8). 

Para cualquier otra partición tendríamos 

Por tanto, para entender el papel explicativo 

de la desigualdad global por parte de una caracterís­

tica k, en el apartado anterior sugerimos la des­

composición del término WU6 en 

donde B (~~j) se denominó el verdadero compo­

nente de la desigualdad entre grupos. 

Así pues, la expresión 

proporcionará una medida independiente de 8 de 

la importancia de tal componente. La evidencia 

empírica es la siguiente: 

1973-74 

1980-81 

CCAA 

12,3 

8,5 

MUN 

12,1 

9,1 

EDC 

24,9 

25,2 

Se observa que la capacidad explicativa de la 

variable socioeconómica EDC es el doble de la de 

las características geográficas CCAA y MUN que, 

en todo caso, parecen disminuir en este período 

como se había detectado en Bosch et al. (1989) uti­

lizando la medida B (k6, dependiente de 8 21 . 

Por último, también estamos interesados en la 

importancia del componente de la desigualdad entre 

los grupos en la evolución de la desigualdad mone­

taria o real. Denotemos por ~M WU6 el cambio en 

la desigualdad dentro de los grupos en la partición 

por tamaño del hogar. La descomposición de este 

término en un efecto real y un efecto precios será 

Para cualquier otra partición tendremos 

~ WUk) + ~ B(k~j) + ~ WUk) + ~ B(k~ 
R1 o R1 o P21 o P21 

y 

~ B (k~j) = ~ B (k~j) ~ B (k~j) 
M o R1 o + P21 o . 

Esta última expresión proporciona una descom­

posición, independiente de 8, del cambio en la desi­

gualdad monetaria entre los grupos en un efecto real y 

un efecto precios. En relación al término W (j 6 en la 

situación 1, encontramos, en términos porcentuales: 

21 Para un análisis de las diferencias observadas entre estas dos expresiones, véase Ruiz-Castillo (1993a). 
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[~ B(k~j) 
M O / WU¿] 100 [~ B(k~j) 

Rl O / WU¿] 100 + [~ B(k~j) 
P21 O 

/W(j¿] 100 

CCAA - 4,8 

MUN - 4,1 

EDC - 2,6 

Una vez más, observamos que los cambios en 

la desigualdad monetaria no son un buen indicador 

de los cambios en términos reales: la mejora en la 

desigualdad real entre los grupos es de un orden de 

magnitud similar para las tres particiones; sin 

embargo, el efecto precios juega un papel aprecia­

ble sólo para la variable EDC. 

4.- CONCLUSIONES 

Cualquier comparación en términos de bie­

nestar o desigualdad de un par de distribuciones de 

renta o gasto en diferentes puntos del tiempo y/o 

del espacio, requiere la solución de dos problemas 

bien conocidos. El primero es cómo expresar las 

dos distribuciones en unidades monetarias compa­

rables. El segundo se refiere a la heterogeneidad de 

una población de personas que, al pertenecer a 

hogares de diferente composición demográfica, tie­

nen necesidades no comparables. 

El objetivo del trabajo es la evolución de la 

desigualdad relativa en España utilizando dos gran­

des Encuestas de Presupuestos Familiares recogidas 

en 1973-74 y 1980-81. La descomposición del 

cambio en la desigualdad monetaria en un efecto 

real y un efecto precios ocupa el centro del análisis. 

La desigualdad se mide a través de la familia de 

índices de Entropía Generalizada que son aditiva­

mente descomponibles. 

No trabajamos con un modelo de comporta­

miento, con el que pudiera estimarse simultánea­

mente verdaderos índices del coste de la vida y esca-

- 5,2 + 0,4 

- 4,7 + 0,6 

- 4,6 + 2,0 

las de equivalencia para solucionar los dos problemas 

mencionados. En su lugar, hemos intentado una 

aproximación computacionalmente poco costosa. 

Para el primer problema utilizamos índices 

estadísticos de precios específicos para cada hogar. 

Las dos distribuciones disponibles se expresan en 

pesetas de las fechas en que las encuestas fueron 

recogidas, así como de otros años dentro y fuera de 

ese intervalo. Bajo el supuesto de que el sesgo de 

sustitución de estos índices es mayor relativamente 

para los ricos que para los pobres, estimamos cotas 

para los cambios en la desigualdad real a precios de 

1973-74 y el invierno de 1981. 

Para el segundo problema, tomamos sólo en 

cuenta el tamaño del hogar y estudiamos cómo 

varía la desigualdad con un parámetro e que cap­

tura el peso que estamos dispuestos a dar a esa 

característica en la definición de gasto equivalente 

por persona. Analizamos la robustez de nuestras 

conclusiones sobre la evolución de la desigualdad a 

escala nacional ante variaciones de e para varios 

miembros de la familia de índices de Entropía 

Generalizada y contrastamos este enfoque con un 

estudio de la partición por tamaño del hogar 

donde cada grupo contiene hogares con necesida­

des idénticas. 

Encontramos conveniente concentrar la mayor 

parte de la atención en la desviación logarítmica 

media, puesto que sólo para ese miembro de la 

familia de Índices citada los resultados sobre el 

componente de la desigualdad dentro de los grupos 

de la partición por tamaño del hogar dejan de estar 

80 LA DISTRIBUCIÓN DEL GASTO EN ESPAÑA DE 1973-74 A 1980-81

[~ B(k~j) / WU¿1100 [~ B(k~j) / WU¿] 100 + [~ B(k~j) /W(j¿] 100M O Rl O P21 O

CCAA - 4,8 - 5,2 + 0,4

MUN - 4,1 - 4,7 + 0,6

EDC - 2,6 - 4,6 + 2,0

Una vez más, observamos que los cambios en

la desigualdad monetaria no son un buen indicador

de los cambios en términos reales: la mejora en la

desigualdad real entre los grupos es de un orden de

magnitud similar para las tres particiones; sin

embargo, el efecto precios juega un papel aprecia­

ble sólo para la variable EDC.

4.- CONCLUSIONES

Cualquier comparaClon en términos de bie­

nestar o desigualdad de un par de distribuciones de

renta o gasto en diferentes puntos del tiempo y/o

del espacio, requiere la solución de dos problemas

bien conocidos. El primero es cómo expresar las

dos distribuciones en unidades monetarias compa­

rables. El segundo se refiere a la heterogeneidad de

una población de personas que, al pertenecer a

hogares de diferente composición demográfica, tie­

nen necesidades no comparables.

El objetivo del trabajo es la evolución de la

desigualdad relativa en España utilizando dos gran­

des Encuestas de Presupuestos Familiares recogidas

en 1973-74 y 1980-81. La descomposición del

cambio en la desigualdad monetaria en un efecto

real y un efecto precios ocupa el centro del análisis.

La desigualdad se mide a través de la familia de

índices de Entropía Generalizada que son aditiva­

mente descomponibles.

No trabajamos con un modelo de comporta­

miento, con el que pudiera estimarse simultánea­

mente verdaderos índices del coste de la vida y esca-

las de equivalencia para solucionar los dos problemas

mencionados. En su lugar, hemos intentado una

aproximación computacionalmente poco costosa.

Para el primer problema utilizamos índices

estadísticos de precios específicos para cada hogar.

Las dos distribuciones disponibles se expresan en

pesetas de las fechas en que las encuestas fueron

recogidas, así como de otros años dentro y fuera de

ese intervalo. Bajo el supuesto de que el sesgo de

sustitución de estos índices es mayor relativamente

para los ricos que para los pobres, estimamos cotas

para los cambios en la desigualdad real a precios de

1973-74 y el invierno de 1981.

Para el segundo problema, tomamos sólo en

cuenta el tamaño del hogar y estudiamos cómo

varía la desigualdad con un parámetro e que cap­

tura el peso que estamos dispuestos a dar a esa

característica en la definición de gasto equivalente

por persona. Analizamos la robustez de nuestras

conclusiones sobre la evolución de la desigualdad a

escala nacional ante variaciones de e para varios

miembros de la familia de índices de Entropía

Generalizada y contrastamos este enfoque con un

estudio de la partición por tamaño del hogar

donde cada grupo contiene hogares con necesida­

des idénticas.

Encontramos conveniente concentrar la mayor

parte de la atención en la desviación logarítmica

media, puesto que sólo para ese miembro de la

familia de índices citada los resultados sobre el

componente de la desigualdad dentro de los grupos

de la partición por tamaño del hogar dejan de estar



JAVIER RUIZ CASTILLO 81 

contaminados por una especificación inapropiada 

de la generosidad de la escala de equivalencia. Esto 

abre el camino para un tratamiento de otras carac­

terísticas del hogar en la explicación de la desigual­

dad global a través del componente de la desigual­

dad entre los grupos de la partición de que se trate. 

El siguiente resumen de resultados empíricos 

ilustra la utilidad de este ejercicio de estadística des­

criptiva. 

1. De acuerdo con los resultados de Coulter 

et al. (1992b) para el Reino Unido, encontramos 

que a medida que concedemos más peso al tamaño 

del hogar, en ambas encuestas la desigualdad pri­

mero desciende para después aumentar hasta que 

se alcanza la distribución del gasto per capita por 

persona. Excluyendo el caso extremo en que el 

tamaño no juega ningún papel, el rango de varia­

ción de la desigualdad para diferentes especifica­

ciones del parámetro c, que identifica distintos 

miembros de la familia de índices de Entropía 

Generalizada, es del 5-15 % para la encuesta de 

1973-74 y del 8-13 % para la de 1980-81. 

Seleccionando apropiadamente los parámetros c y 

e, la desigualdad para una muestra determinada 

puede oscilar hasta el 50 %. 

Como sabemos por estudios previos, la desi­

gualdad monetaria a escala nacional ha mejorado 

para todas las especificaciones de c y e. Sin embar­

go, tal mejora decrece continuamente a medida que 

damos más peso al tamaño del hogar, un efecto más 

pronunciado para aquellos valores de c que denotan 

mayor sensibilidad a la desigualdad en la cola supe­

rior de la distribución. En relación a la desigualdad 

en la situación 1, las estimaciones máxima y mínima 

de la mej ora en la desigualdad monetaria son del 

22.5 y el 7 %, respectivamente. 

2. Para todos los valores de c y e, la cota infe­

rior del cambio en la desigualdad real a precios de 

la situación 1, ~ y L' es siempre menor que la cota 

superior de tal cambio a precios de la situación 2, 

~ Y u' Este resultado tan conveniente se confirma 

para 35 de los 36 grupos que surgen de las cuatro 

particiones estudiadas. Por otra parte, nuestras esti­

maciones para 1978 y 1984 están siempre conteni­

das en el intervalo [~YL' ~Yu]' La amplitud de 

este intervalo es del 10-20 % de ~YL' o de 15-35 % 

de la variación en la desigualdad monetaria, depen­

diendo de e. Todo lo cual sugiere que nuestra 

aproximación al "verdadero" valor del cambio en la 

desigualdad real pudiera ser apropiada. 

3. El resultado más importante es que la mejo­

ra en la desigualdad real es siempre mayor que la 

que exhibe la desigualdad monetaria: cuando ésta 

varía en un mínimo del 7 %, la variación de aquella 

es del 12,6-15 %; cuando el cambio en la desigual­

dad monetaria alcanza un máximo del 22,5 %, la 

mejora de la desigualdad real es del 28,0-31,8 %. 

Para el importante caso de la desviación logarítmica 

media, la relación es del 12 % versus 17,2-19,6 % 

para un valor intermedio de e. 
4. En éste, como en otros muchos estudios, 

encontramos que a medida que pasamos del gasto 

total por hogar al gasto equivalente por persona, la 

desigualdad desciende. Buscamos una explicación 

en términos del movimiento del gasto total al equi­

valente, por una parte, y del hogar a la persona, por 

otra. Ambos efectos reducen la desigualdad, pero el 

primero es mayor que el segundo. 

5. N o cabe duda de que los cambios en los 

precios relativos en España desde 1973-74 al invier­

no de 1981 han sido menos perjudiciales para los 

pobres que para los ricos. Cuando c == O, a medida 

que e varía en el intervalo [O, 1] la desigualdad 

monetaria mejora de un 15 a un 7 %. La propor­

ción de ese cambio explicada por el efecto precio 

varía con e desde el 30 % aproximadamente hasta 
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contaminados por una especificación inapropiada

de la generosidad de la escala de equivalencia. Esto

abre el camino para un tratamiento de otras carac­

terísticas del hogar en la explicación de la desigual­

dad global a través del componente de la desigual­

dad entre los grupos de la partición de que se trate.

El siguiente resumen de resultados empíricos

ilustra la utilidad de este ejercicio de estadística des­

criptiva.
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rior del cambio en la desigualdad real a precios de
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para un valor intermedio de e.
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5. N o cabe duda de que los cambios en los

precios relativos en España desde 1973-74 al invier­
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varía con e desde el 30 % aproximadamente hasta
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el 100 %. Habiendo estimado también el efecto real 

y el efecto precios para 1978 y 1984, observamos 

que durante el período 1978-invierno de 1981, el 

impacto del cambio en los precios es mayor que 

durante los otros dos subperíodos más extensos. 

6. La partición por tamaño del hogar conduce a 

un resultado fundamental independiente de la gene­

rosidad de la escala: excepto para los hogares de 3 

miembros y una medida muy sensible a la desigual­

dad en la parte inferior de la distribución, la desi­

gualdad monetaria disminuye para todos los tamaños, 

pero menos que la desigualdad real. A la cabeza de la 

lista, los hogares de 1, 2 o 6 personas, que represen­

tan aproximadamente el 26 % de la población, expe­

rimentan mejoras en la desigualdad real de más del 

20 % en relación a la desigualdad en la situación 1. 

Sin embargo, la importancia del efecto precios se 

mantiene entre el 5-9 % para todos los grupos. 

7. Cuando subdividimos a la población por 

otras características del hogar, encontramos que 

para c = 1 ó O y varios valores de e, sólo 3 de 29 

grupos experimentan un aumento en la desigualdad 

real. Al mismo tiempo, los efectos precio siempre 

inducen un impacto redistributivo favorable a los 

más pobres para todas las características. Además, 

para la mayoría de la población los efectos precio, 

desde el punto de vista de la situación 2, por ejem­

plo, representan el 4,3-5,6 % de la desigualdad en 

1973-74. Por tanto, la variabilidad observada en la 

desigualdad monetaria se debe esencialmente a la 

variabilidad en la desigualdad real. 

8. Para evaluar la importancia de la desigualdad 

entre los grupos de diferentes particiones, propone­

mos una medida independiente de e. En ambas 

encuestas encontramos que la capacidad explicativa 

de la desigualdad real atribuible al nivel educativo 

del sustentador principal es aproximadamente dos 

veces mayor que la que proporciona la Comunidad 

Autónoma o el tamaño del municipio de residencia: 

el componente de la desigualdad entre los grupos en 

el caso de la variable educativa explica el 24 % de la 

desigualdad global, mientras que las variables geo­

gráficas explican sólo entre el 8,5 y el 12,3 % del 

total. Observamos también que existe una mejora de 

la desigualdad real entre los grupos de un orden de 

magnitud similar para las tres particiones, pero que 

el efecto debido a los cambios en los precios relati­

vos es sólo apreciable para la variable educativa. 

Javier Ruiz-Castillo Ucelay, es Catedrático de Teoria Económica en la 

Universidad Carlos III de Madrid 
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APÉNDICE 

CUADRO A. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL DENTRO DE LAS COMUNIDADES AUTÓNOMAS 

Andalucía 

Aragón 

Asturias 

Baleares 

Canarias 

Cantabria 

e = 1 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

Castilla-León e = 0,55 

e = 1,00 

e-La Mancha e = 0,55 

e = 1,00 

Cataluña e = 0,55 

e = 1,00 

e Valen nana e = 0,55 

e = 1,00 

Extremadura e = 0,55 

e = 1,00 

Ga]¡CIJ e = 0,55 

e = 1,00 

Madrid e = 0,55 

e = 1,00 

R. Murcia e = 0,55 

e = 1,00 

Navarra e = 0,55 

e = 1,00 

País V~sco 

La Rioja 

e = 0,55 

e = 1,00 

e = 0,55 

e = 1,00 

-13,4 

-6,9 

-26,6 

-18,2 

6,4 

13,6 

20,9 

38,9 

-8,0 

-8,4 

-18,8 

-7,3 

-11,1 

-3,7 

-18,2 

-7,8 

-2,6 

1,3 

-3,9 

3,7 

-24,6 

-24,6 

1,9 

9,8 

-21,2 

-19,7 

1,3 

4,4 

-12,2 

-23,6 

-18,3 

-14,3 

-21,2 

-7,9 

t,yk 
L 

-18,2 

-11,5 

-32,8 

-24,8 

1,3 

8,4 

13,2 

30,5 

-12,4 

-12,8 

-22,8 

-11,5 

-16,1 

- 8,5 

-23,9 

-13,0 

-9,7 

-5,5 

-10,3 

-2,4 

-28,7 

-28,0 

-5,5 

3,1 

-26,4 

-24,5 

-1,8 

1,4 

-18,0 

-28,0 

-23,3 

-19,1 

-26,4 

-14,7 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

4,8 

4,6 

6,2 

6,6 

5,1 

5,2 

7,7 

8,4 

4,4 

4,4 

3,9 

4,2 

5,1 

5,0 

5,7 

5,2 

7,1 

6,8 

6,4 

60 

4,1 

3,4 

7,~ 

6,7 

5,2 

4,9 

3,1 

2,0 

5,6 

4.5 

5,0 

4,8 

5,2 

6,8 

-20,5 

-13,5 

-36,1 

-27,6 

-3,6 

-3,8 

9,4 

28,6 

-13,3 

-13,3 

-25,8 

-13,9 

-19,4 

-11,3 

-24,1 

-14,1 

-11,4 

-7,3 

-11,2 

-3,6 

-31,9 

-32,7 

-8,9 

-0,5 

-30,5 

-28,5 

-6,3 

-2,5 

-18,1 

-28,3 

-26,7 

-22,6 

-30,5 

-12,9 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

7,1 

6,6 

9,4 

9,4 

10,0 

9,8 

11,4 

10,3 

5,3 

4,9 

6,9 

6,6 

8,3 

7,6 

5,8 

6,3 

8,8 

8,6 

7,3 

7,2 

7.3 
8,] 

10,8 

10,3 

9,3 

8,9 

7.5 

6,9 

5.9 

4.7 

8,4 

8,3 

9,3 

5,0 
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e =1 fiM k fiyk + fiP\¡ fiyk + fiP~ 2L U

Andalucía e =0,55 -13,4 -18,2 + 4,8 -20,5 + 7,1

e = 1,00 -6,9 -11,5 + 4,6 -13,5 + 6,6

Aragón e =0,55 -26,6 -32,8 + 6,2 -36,1 + 9,4

e = 1,00 -18,2 -24,8 + 6,6 -27,6 + 9,4

Asturias e =0,55 6,4 1,3 + 5,1 -3,6 + 10,0

e = 1,00 13,6 8,4 + 5,2 -3,8 + 9,8

Baleares e = 0,55 20,9 13,2 + 7,7 9,4 + 11,4

e = 1,00 38,9 30,5 + 8,4 28,6 + 10,3

Canarias e = 0,55 -8,0 -12,4 + 4,4 -13,3 + 5,3

e = 1,00 -8,4 -12,8 + 4,4 -13,3 + 4,9

Cantabria e = 0,55 -18,8 -22,8 + 3,9 -25,8 + 6,9

e = 1,00 -7,3 -11,5 + 4,2 -13,9 + 6,6

Castilla-León e = 0,55 -11,1 -16,1 + 5,1 -19,4 + 8,3

e = 1,00 -3,7 - 8,5 + 5,0 -11,3 + 7,6

e-La Mancha e = 0,55 -18,2 -23,9 + 5,7 -24,1 + 5,8

e = 1,00 -7,8 -13,0 + 5,2 -14,1 + 6,3

Cataluña e = 0,55 -2,6 -9,7 + 7,1 -11,4 + 8,8

e = 1,00 1,3 -5,5 + 6,8 -7,3 + 8,6

e ValenCiana e = 0,55 -3,9 -10,3 + 6,4 -11,2 + 7,3

e = 1,00 3,7 -2,4 + 60 -3,6 + 7,2

Extremadura e = 0,55 -24,6 -28,7 + 4,1 -31,9 + 7.3

e = 1,00 -24,6 -28,0 + 3,4 -32,7 + 8,1

GabclJ e = 0,55 1,9 -5,5 + 7,4 -8,9 + 10,8

e = 1,00 9,8 3,1 + 6,7 -0,5 + 10,3

Madrid e = 0,55 -21,2 -26,4 + 5,2 -30,5 + 9,3

e = 1,00 -19,7 -24,5 + 4,9 -28,S + 8,9

R. Murcia e = 0,55 1,3 -1,8 + 3,1 -6,3 + 7.5

e = 1,00 4,4 1,4 + 2,0 -2,5 + 6,9

Navarra e = 0,55 -12,2 -18,0 + 5,6 -18,1 + 5,9

e = 1,00 -23,6 -28,0 + 4,5 -28,3 + 4,7

País V~sco e = 0,55 -18,3 -23,3 + 5,0 -26,7 + 8,4

e = 1,00 -14,3 -19,1 + 4,8 -22,6 + 8,3

La Rioja e = 0,55 -21,2 -26,4 + 5,2 -30,5 + 9,3

e = 1,00 -7,9 -14,7 + 6,8 -12,9 + 5,0
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(cont.) 

Andalucía 

Aragón 

Asturias 

Baleares 

Canarias 

Cantabria 

e = O 

0=0,55 

0=1,00 

0=0,55 

0=1,00 

0=0,55 

0=1,00 

0=0,55 

0= 1,00 

0=0,55 

0= 1,00 

0=0,55 

0= 1,00 

Castilla-León 0 = 0,55 

0=1,00 

C.-La Mancha 0 = 0,55 

0= 1,00 

Cataluila 0 = 0,55 

0=1,00 

C. Valenciana 0 = 0,55 

0= 1,00 

,,1Mk 

-10,7 

-4,5 

-27,3 

-20,1 

13,4 

21,1 

15,4 

29,9 

-10,9 

-9,1 

-6,4 

6,9 

-14,5 

-9,8 

-19,2 

-10,5 

1,1 

4,7 

-3,1 

6,4 

Extremadura 0 = 0,55 -21,4 

0=1,00 -19,36 

Galicia 0 = 0,55 1,3 

0= 1,00 10,0 

Madrid 0 = 0,55 -13,4 

0=1,00 -12,8 

R. Murcia 0 = 0,55 6,9 

0= 1,00 10,9 

Navarra 0 = 0,55 -0,8 

0=1,00 -2,0 

País Vasco 0 = 0,55 -16,0 

La Rioja 

0=1,00 

0=0,55 

0=1,00 

-13,9 

-16,5 

-9,1 

~yk 
L 

-15,3 

-8,8 

-33,2 

-26,2 

8,1 

14,6 

9,0 

23,2 

-14,3 

-13,0 

-11,3 

2,0 

-19,5 

-14,3 

-24,4 

-15,3 

-6,2 

-2,2 

-9,3 

0,3 

-25,7 

-22,9 

-6,0 

3,2 

-19,2 

-18,1 

3,4 

8,3 

-5,8 

-7,9 

-21,1 

-18,7 

-22,1 

-15,3 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

k 
~p 21 

4,6 

4,3 

5,9 

6,1 

5,3 

5,5 

6,4 

6.7 

3,5 

3,8 

4,9 

4,9 

4,9 

4,5 

5,2 

4,9 

7,3 

6,9 

6,2 

6,1 

4,2 

3,6 

7,3 

6,8 

5,8 

5,4 

3,5 

2,6 

6,6 

5,9 

5,1 

4,8 

5,7 

6,1 

~yk 
U 

-17,3 

-10,5 

-36,6 

-29,3 

3,1 

10,2 

6,1 

21,1 

-15,9 

-13,5 

-15,0 

-1,2 

-22,3 

-17,2 

-24,4 

-15,9 

-7,7 

-3,7 

-10,8 

-1.2 

-28,3 

-26,0 

-9,3 

0,0 

-22,4 

-21,2 

-0,4 

4,2 

-7,1 

-9,6 

-24,2 

-22.0 

-22,7 

-14,0 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 
+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

+ 

6,6 

6,0 

'1,3 

9,2 

10,4 

'1,9 

'1,3 

8,8 

4,3 

8,6 

8,1 

7,8 

7,4 

5,2 

5,4 

8,8 

8,4 

7,7 

7,6 

6,8 

6,7 

10,6 

10,0 

'1,0 

8,4 

7,3 

6,7 

7,9 

7,5 

8,2 

8,1 

6,2 

4,8 
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(cont.) e = O LiMk ~yk + k ~yk + ~P~2L ~p 21 U

Andalucía e = 0,55 -10,7 -15,3 + 4,6 -17,3 + 6,6

e = 1,00 -4,5 -8,8 + 4,3 -10,5 + 6,0

Aragón e = 0,55 -27,3 -33,2 + 5,9 -36,6 + 9,3

e = 1,00 -20,1 -26,2 + 6,1 -19,3 + 9,2

Asturias e = 0,55 13,4 8,1 + 5,3 3,1 + 10,4

e = 1,00 2U 14,6 + 5,5 10,2 + 9,9

Baleares e = 0,55 15,4 9,0 + 6,4 6,1 + 9,3

e = 1,00 29,9 23,2 + 6.7 21,1 + 8,8

Canarias e = 0,55 -10,9 -14,3 + 3,5 -15,9 + 5,0

e = 1,00 -9,1 -13,0 + 3,8 -13,5 + 4,3

Cantabria e = 0,55 -6,4 -11,3 + 4,9 -15,0 + 8,6

e = 1,00 6,9 2,0 + 4,9 -1,2 + 8,1

Castilla-León e = 0,55 -14,5 -19,5 + 4,9 -22,3 + 7,8

e = 1,00 -9,8 -14,3 + 4,5 -17,2 + 7,4

C.-La Mancha e = 0,55 -19,2 -24,4 + 5,2 -24,4 + 5,2

e = 1,00 -10,5 -15,3 + 4,9 -15,9 + 5,4

Catalui'ia e = 0,55 1,1 -6,2 + 7,3 -7,7 + 8,8

e = 1,00 4,7 -2,2 + 6,9 -3,7 + 8,4

C. Valenciana e = 0,55 -3,1 -9,3 + 6,2 -10,8 + 7,7

e = 1,00 6,4 0,3 + 6,1 -1.2 + 7,6

Extremadura e = 0,55 -21,4 -25,7 + 4,2 -28,3 + 6,8

e = 1,00 -19,36 -22,9 + 3,6 -26,0 + 6,7

Galicia e = 0,55 1,3 -6,0 + 7,3 -9,3 + 10,6

e = 1,00 1O,O 3,2 + 6,8 0,0 + 10,0

Madrid e = 0,55 -13,4 -19,2 + 5,8 -22,4 + 9,0

e = 1,00 -12,8 -18,1 + 5,4 -21,2 + 8,4

R. Murcia e = 0,55 6,9 3,4 + 3,5 -0,4 + 7,3

e = 1,00 10,9 8,3 + 2,6 4,2 + 6,7

Navarra e = 0,55 -0,8 -5,8 + 6,6 -7,1 + 7,9

e = 1,00 -2,0 -7,9 + 5,9 -9,6 + 7,5

País Vasco e = 0,55 -16,0 -21,1 + 5,1 -24,2 + 8,2

e = 1,00 -13,9 -18,7 + 4,8 -22.0 + 8,1

La Rioja e = 0,55 -16,5 -22,1 + 5,7 -22,7 + 6.2

e = 1,00 -9,1 -15,3 + 6,1 -14,0 + 4,8
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CUADRO B. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL DENTRO DE LOS MUNICIPIOS 

DE DISTINTO TAMAÑO 

e = 1 ~Mk ~yk 
L + ~P\l ~yk 

U + ~P~2 
< 2.000 8 = 0,55 - 7,5 -12,5 + 5,0 -11,1 + 3,6 

8 = 1,00 2,0 - 3, I + 5,1 - 1,7 + 3,8 

2.000-10.000 8 = 0,55 -6,7 -11,9 + 5,2 -14,4 + 7,7 

8 = 1,00 1,6 - 3,2 + 4,8 - 5,8 + 7,4 

10.000-50.000 8 = 0,55 - 9,7 -15,2 + 5,5 -17,5 + 7,8 

8 = 1,00 - 6,1 -11,1 + 5,0 -13,4 + 7,2 

Capitales 8 = 0,55 -14,4 -19,9 + 5,5 -23,0 + 8,5 

8 = 1,00 -11,0 -16,2 + 5,2 -19,2 + 8,1 

c=O ~Mk ~yk 
L + ~pk21 ~yk 

U + ~P~2 

< 2.000 8 = 0,55 - 11,1 -15,7 + 4,6 -14,6 + 3,5 

8 = 1,00 - 5,0 - 9,3 + 4,3 - 8,6 + 3,5 

2.000-10.000 8 = 0,55 - 6,6 -11,5 + 4,9 -14,0 + 7,4 

8 = 1,00 2,7 - 2,0 + 4,6 - 4,3 + 7,0 

10.000-50.000 8 = 0,55 -8,4 -13,6 + 5,2 -15,9 + 7,5 

8 = 1,00 - 4,5 - 9,3 + 4,8 -11,4 + 7,0 

Capitales 8 = 0,55 -10,2 -15,8 + 5,6 -18,5 + 8,3 

8 = 1,00 - 7,1 -12,4 + 5,3 -14,9 + 7,8 
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CUADRO B. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL DENTRO DE LOS MUNICIPIOS

DE DISTINTO TAMAÑO

e =1 ~Mk ~yk + ~P\l ~yk + ~P~2L U

< 2.000 8 = 0,55 - 7,5 -12,5 + 5,0 -11,1 + 3,6

8 = 1,00 2,0 - 3, I + 5,1 - 1,7 + 3,S

2.000-10.000 8 = 0,55 -6,7 -11,9 + 5,2 -14,4 + 7,7

8 = 1,00 1,6 - 3,2 + 4,S - 5,S + 7,4

10.000-50.000 8 = 0,55 - 9,7 -15,2 + 5,5 -17,5 + 7,S

8 = 1,00 - 6,1 -11,1 + 5,0 -13,4 + 7,2

Capitales 8 = 0,55 -14,4 -19,9 + 5,5 -23,0 + S,5

8 = 1,00 -11,0 -16,2 + 5,2 -19,2 + S,l

c=o ~Mk ~yk + ~pk2l ~yk + ~P~2L U

< 2.000 8 = 0,55 - 11,1 -15,7 + 4,6 -14,6 + 3,5

8 = 1,00 - 5,0 - 9,3 + 4,3 - S,6 + 3,5

2.000-10.000 8 = 0,55 - 6,6 -11,5 + 4,9 -14,0 + 7,4

8 = 1,00 2,7 - 2,0 + 4,6 - 4,3 + 7,0

10.000-50.000 8 = 0,55 -S,4 -13,6 + 5,2 -15,9 + 7,5

8 = 1,00 - 4,5 - 9,3 + 4,S -11,4 + 7,0

Capitales 8 = 0,55 -10,2 -15,S + 5,6 -lS,5 + S,3

8 = 1,00 - 7,1 -12,4 + 5,3 -14,9 + 7,S
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CUADRO C. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL DENTRO DE LA PARTICIÓN 

POR NIVEL EDUCATIVO DEL SUSTENTADOR PRINCIPAL 

e = 1 i1Mk i1yk 
L + i1p

k 
21 i1 k yu + k 

i1P 12 

Analfabetos e = 0,55 -13,4 -16,7 + 3,3 -18,6 + 5,2 

e = 1,00 -0,2 -3,1 + 2,9 -3,8 + 3,6 

Sin estudios e = 0,55 -8,8 -12,6 + 3,8 -14,4 + 5,5 

e = 1,00 -2,1 -5,6 + 3,5 -7,2 + 5,1 

Est. Primarios e = 0,55 -14,6 -19,6 + 5,0 -22,2 + 7,7 

e = 1,00 -9,6 -14,3 + 4,7 -16,6 + 7,1 

Est. Secundarios e = 0,55 -14,8 -19,9 + 5,1 -22,7 + 7,9 

e = 1,00 -10,4 -15,5 + 5,1 -18,1 + 7,7 

Bachillerato e = 0,55 -22,8 -28,0 + 5,2 -30,3 + 7,4 

e = 1,00 -25,2 -29,1 + 3,8 -31,8 + 6,5 

Form. Prof. e = 0,55 -22,2 -27,8 + 5,6 -27,9 + 5,7 

e = 1,00 -31,0 -36,5 + 5,5 -36,8 + 5,8 

Grado Medio e = 0,55 -18,0 -22,6 + 4,6 -26,3 + 8,3 

e = 1,00 -21,8 -25,7 + 3,9 -29,4 + 7,7 

Est. U niversit. e = 0,55 -18,3 -22,8 + 4,5 -25,7 + 7,5 

e = 1,00 -17,3 -21,1 + 3,8 -25,5 + 8,2 

e = O i1Mk i1y k 
L + i1P\1 i1yk 

U + i1P~2 
Analfabetos e = 0,55 -12,1 -15,1 + 3,0 -17,3 + 5,2 

e = 1,00 -0,2 -2,8 + 3,0 -3,5 + 3,7 

Sin estudios e = 0,55 -9,0 -12,7 + 3,7 -14,9 + 5,9 

e = 1,00 -3,0 -6,4 + 3,4 -8,3 + 5,4 

Est. Primarios e = 0,55 -14,6 -19,4 + 4,8 -22,0 + 7,4 

e = 1,00 -10,5 -14,9 + 4,5 -17,4 + 6,9 

Est. Secundarios e = 0,55 -14,6 -19,5 + 4,9 -22,8 + 8,2 
e = 1,00 -10,9 -15,5 + 4,6 -18,7 + 7,8 

Bachillerato e = 0,55 -17,8 -22,9 + 5,1 -25,1 + 7,4 

e = 1,00 -19,5 -23,5 + 4,1 -25,9 + 6,4 

Form. Prof. e = 0,55 -16,5 -22,9 + 6,4 -23,5 + 7,0 

e = 1,00 -25,8 -31,9 + 6,0 -32,8 + 6,9 

Grado Medio e = 0,55 -15,3 -20,2 + 4,9 -23,6 + 8,4 

e = 1,00 -17,8 -22,0 + 4,2 -25,3 + 7,5 

Est. Universit. e = 0,55 -21,0 -25,1 + 4,1 -28,5 + 7,6 

e = 1,00 -17,0 -20,5 + 3,5 -25,0 + 8,0 
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CUADRO C. CAMBIO EN LA DESIGUALDAD MONETARIA Y REAL DENTRO DE LA PARTICIÓN

POR NIVEL EDUCATIVO DEL SUSTENTADOR PRINCIPAL

e =1 i1Mk i1yk + i1p
k

21 i1 k + k
L yu i1P 12

Analfabetos e = 0,55 -13,4 -16,7 + 3,3 -18,6 + 5,2

e = 1,00 -0,2 -3,1 + 2,9 -3,8 + 3,6

Sin estudios e = 0,55 -8,8 -12,6 + 3,8 -14,4 + 5,5

e = 1,00 -2,1 -5,6 + 3,5 -7,2 + 5,1

Est. Primarios e = 0,55 -14,6 -19,6 + 5,0 -22,2 + 7,7

e = 1,00 -9,6 -14,3 + 4,7 -16,6 + 7,1

Est. Secundarios e = 0,55 -14,8 -19,9 + 5,1 -22,7 + 7,9

e = 1,00 -10,4 -15,5 + 5,1 -18,1 + 7,7

Bachillerato e = 0,55 -22,8 -28,0 + 5,2 -30,3 + 7,4

e = 1,00 -25,2 -29,1 + 3,8 -31,8 + 6,5

Form. Prof. e = 0,55 -22,2 -27,8 + 5,6 -27,9 + 5,7

e = 1,00 -31,0 -36,5 + 5,5 -36,8 + 5,8

Grado Medio e = 0,55 -18,0 -22,6 + 4,6 -26,3 + 8,3

e = 1,00 -21,8 -25,7 + 3,9 -29,4 + 7,7

Est. Universit. e = 0,55 -18,3 -22,8 + 4,5 -25,7 + 7,5

e = 1,00 -17,3 -21,1 + 3,8 -25,5 + 8,2

e =O i1Mk i1y k + i1P\l i1yk + i1P~2L U

Analfabetos e = 0,55 -12,1 -15,1 + 3,0 -17,3 + 5,2

e = 1,00 -0,2 -2,8 + 3,0 -3,5 + 3,7

Sin estudios e = 0,55 -9,0 -12,7 + 3,7 -14,9 + 5,9

e = 1,00 -3,0 -6,4 + 3,4 -8,3 + 5,4

Est. Primarios e = 0,55 -14,6 -19,4 + 4,8 -22,0 + 7,4

e = 1,00 -10,5 -14,9 + 4,5 -17,4 + 6,9

Est. Secundarios e = 0,55 -14,6 -19,5 + 4,9 -22,8 + 8,2

e = 1,00 -10,9 -15,5 + 4,6 -18,7 + 7,8

Bachillerato e = 0,55 -17,8 -22,9 + 5,1 -25,1 + 7,4

e = 1,00 -19,5 -23,5 + 4,1 -25,9 + 6,4

Form. Prof. e = 0,55 -16,5 -22,9 + 6,4 -23,5 + 7,0

e = 1,00 -25,8 -31,9 + 6,0 -32,8 + 6,9

Grado Medio e = 0,55 -15,3 -20,2 + 4,9 -23,6 + 8,4

e = 1,00 -17,8 -22,0 + 4,2 -25,3 + 7,5

Est. Universit. e = 0,55 -21,0 -25,1 + 4,1 -28,5 + 7,6

e = 1,00 -17,0 -20,5 + 3,5 -25,0 + 8,0
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