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RESUMEN

En este articulo(**) se comparan diversos modelos
de estimacién de las covariables de la mortalidad en la
nifiez. Especificamente, se examina la precisién que se
plerde cuando se descartan algunos datos, como las fechas
de nacimiento y muerte de cada nifio. La conclusién es
que los datos incompletos sobre la mortalidad del tipo re-
cogido en encuestas o censos pueden proporcionar estima-
ciones muy cercanas a las que se obtienen a partir de datos
mucho mas ricos provenientes de historias de maternidad,
Dos conclusiones importantes son que en los dos paises
estudiados, Sri Lanka y Corea, la educacién del padre tiene
un efecto marcado y significativo sobre la mortalidad
en la niflez, aun cuando se controla la educacién materna
y que, una vez que se controlan las otras covariables, no hay
diferencias en la mortalidad de los nifios de las zonas rural
y urbana,
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ESTIMATING THE COVARIATES OF
CHILDHOOD MORTALITY FROM
RETROSPECTIVE REPORTS OF MOTHERS

SUMMARY

In this paper we compare various models for estimat-
ing the covariates of childhood mortality. Specifically, we
examine how much precision is lost as various pieces of
information, such as dates of birth and death for each
child, are discarded. The conclusion which we reach is
that even incomplete mortality data of the type collected
in household surveys or censuses can yield estimates which
are very close to those based on the much richer wealth of
data collected in detailed maternity histories. Two subs-
tantive conclusions of interest are that in the two countries
(Sri Lanka and Korea) we examined, education of father
has a significant and pronounced effect on childhood
mortality even when mother’s education is controlled, and
once other covariates are controlled, there is no difference
between urban and rural childhood mortality.

< INFANT MORTALITY > <MORTALITY MEASURE-
MENT > < EDUCATIONAL LEVEL > < INFORMA-
TION SOURCE >



En los Gltimos quince afios, los métodos para estimar los niveles
de la mortalidad en la nifiez en los paises en desarrollo han variado fun-
damentalmente como consecuencia de la amplia aceptacion de proce-
dimientos como los utilizados por Brass. Estos se basan en las declara-
ciones retrospectivas hechas por las mujeres-en una encuesta o censo-
sobre el niumero de sus hijos nacidos vivos y de sus hijos sobrevivientes
o fallecidos (Brass y otros, 1968; Sullivan, 1972; Trussell, 1975). De-
bido al éxito y a la popularizacién de estos procedimientos, en casi
todas las encuestas demograficas que se realizan en los pafses en desa-
rrollo, incluida la Encuesta Mundial de Fecundidad, se formulan
preguntas analogas a las del método de Brass. Lasencuestas contienen
a menudo informacién adicional (la fecha de nacimiento o la edad de
los hijos sobrevivientes), que puede utilizarse para complementar el
procedimiento de Brass, fijando con mayor precision la duraciéon del
periodo en que el hijo estd expuesto a la mortalidad (Preston y Palloni,
1978).

La informacién del tipo Brass también ha prestado gran utilidad
para definir los factores socioeconémicos asociados a la mortalidad.
Asi, fue la base de una amplia tabulacién multinacional de 1a mortalidad
en la nifiez en América Latina (Behm y colaboradores, 1976-1979).
Caldwell (1979) empleé esta clase de informacién en una demostracién
multivariante de la importancia del grado de instruccién de la madre en
la mortalidad en la nifiez en Ibadan. Otros ejemplos de la aplicacién
de esta clase de informaci6n son los estudios de Avery y Haines (1980),
Schultz (1979), y Carvahal y Burgess (1978).

Hasta ahora se ha prestado escasa atencion a los procedimientos
estadisticos multivariantes para estimar la relacion entre la mortalidad
en la nifiez, medida a partir de preguntas como las utilizadas por Brass,
y diversas caracteristicas de la familia, del hogar y de la comunidad en
que nacieron lo hijos. En su mayor parte, los procedimientos han sido
informales y de tipo ad-hoc. El objetivo del presente trabajo es precisar
procedimientos estadisticamente adecuados para estimar las covariables
de 1a mortalidad en la nifiez y demostrar la manera en que se comportan
cuando se aplican a dos conjuntos de datos: la Encuesta Mundial de
Fecundidad de Corea del Sur y la de Sri Lanka.

I.  Modelos subyacentes
El elemento que distingue el problema aqui examinado de 1a ma-

yoria de los demas problemas estadisticos que se plantean en las cien-
cias sociales es la duracién de la exposicion. La probabilidad de que
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fallezca un hijo es funcién, entre otros elementos, del tiempo que éste
haya estado expuesto al riesgo de morir. Sin embargo, no resulta muy
atractivo, por ejemplo, introducir simplemente en un andlisis de regre-
si6n un término de duracién aditivo, porque ello entrafia que los efec-
tos de la duracién actian independientemente de los efectos de las co-
variables en las probabilidades acumuladas de fallecer. En cambio, es
mads razonable partir de la base de que los efectos de un medio desfavo-
rable tienden a acumularse mientras mas prolongado sea el tiempo que
el hijo esté expuesto a dicho medio; esto es, habria interacciones entre
la duracion de la exposicién y las demds covariables. El anilisis de un
conjunto de tablas de vida tomadas de mucho paises y periodos ofrece
apoyo empirico a este supuesto. Las tasas de mortalidad en deter-
minados pares de edades estan muy correlacionadas; un medio en el que
la mortalidad es baja tiende a producir baja mortalidad en todas las
edades (Coale y Demeny, 1966). Asi, es razonable suponer que lo
mismo sucede dentro de los subgrupos de una misma poblacion.

Sin embargo ;exactamente de qué manera habrd que incorporar
al anjlisis estas interrelaciones entre las tasas de mortalidad? Las ta-
blas modelo de vida contienen las indicaciones mds confiables de la
forma en que varian los patrones de edad de 1a mortalidad a medida que
cambia el nivel de ésta. En el presente trabajo se han utilizado tres su-
puestos que reciben distintos grados de apoyo empirico de las tablas
modelo de vida para mostrar las variaciones que experimenta la morta-
lidad en la nifiez cuando varian los niveles de mortalidad. Dichos su-
puestos son:

1.  Las funciones de la probabilidad acumulada de morir a partir
del nacimiento que dependen de la edad son proporcionales a un
modelo estandar (impuesto por el investigador) y, por lo tanto,
entre si.

2. Las funciones de la razén entre la probabilidad acumulada de
morir y la probabilidad acumulada de sobrevivir segiin la edad son
proporcionales a un modelo estandar y, por lo tanto, entre si.

3. Las funciones de la fuerza de la mortalidad que dependen de la
edad son proporcionales entre si, pero no a un estandar impuesto
por el investigador.

Estos tres supuestos ya han sido utilizados para ilustrar las varia-

ciones de la mortalidad. Brass (1968), Sullivan (1972), y Trussell
(1975) utilizaron el primero a fin de obtener los multiplicadores necesa-
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rios para aplicar el conocido método de Brass de estimar los niveles de
la mortalidad en la nifiez. Brass utiliz6 el segundo como base para ela-
borar los sistemas de tablas de vida modelo de un parimetro del “‘es-
téndar general” y del “estindar africano” (véase Carrier y Hobecraft,
1971). Por wltimo, los bioestadisticos han recurrido ampliamente al
tercer supuesto —a menudo llamado de los “riesgos proporcionales”—
para estudiar los efectos de las covariables en la mortalidad (por ejem-
plo, Kalbfleisch y Prentice, 1980).

Desde el punto de vista formal, cada supuesto no es coherente
con los otros dos. Sin embargo, para la mortalidad en la nifiez de las
poblaciones de mortalidad moderada a baja, los efectos empiricos
de la incoherencia carecen de importancia'. El grifico 1 demuestra
empiricamente la validez de los supuestos dentro del campo de varia~
cién de la mortalidad que ordinariamente se encuentra hoy en los
paises en desarrollo. Cuando las funciones se trazan en papel logaritmi-
co los diversos supuestos deberfan traducirse en lineas paralelas.

! Las razones de su solidez pueden comprobarse matematicamente, ~Si se

designa uft) la funcién de la fuerza de la mortalidad en la edad ¢, la razdn entre la
probabilidad acumulada de fallecer antes de la edad x, g(x) y la probabilidad de
sobrevivir hasta esa edad, p(x) es

x x
-S uft) dt S’ uft) dt
q(x) 1-e Y0 -
= = € 0 -1
p(x) x
t) dt
e ‘SO uft)
x 2 x 3
x t) dt t) dt
[So"” J [50 u(t) ]
= S uft)dt + + h +..
0 2 6

Si mds alld del primero se pasan por alto los términos de este desarrollo que en las
primeras edades serdn muy pequefios, una variacién equiproporcional de u(t)
induciria un cambio equiproporcional idéntico en g(x)/p(x). En general, las va-
riaciones de la Gltima funcién serdn proporcionalmente algo superiores a aquéllas
de la primera.

Ademads, para las primeras edades de las poblaciones de mortalidad moderada a
baja, p(x) se encuentra dentro de 0,1 6 0,2 de la unidad, de manera que los re-
sultados efectivos para g(xj/p(x) también lo son en cierta medida para q(x) por
s1 solos.

(continda)
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El paralelismo de las curvas g(x) de las tablas de vida “oeste”
de las mujeres entre las esperanzas de vida al nacer de 45, 55 y 65 afios
es bastante notable. La diferencia entre los logaritmos naturales de g{x)
de las poblaciones de mortalidad més alta y més baja sélo aumenta de
1,07 alaedad 1 a 1,20 a la edad 15. En el caso de la funcién gfx)/
pfx) el incremento es ligeramente superior (de 1,18 a 1,42) pero el para-
lelismo sigue siendo una representaciéon aceptable, en especial en las
edades jovenes en que se concentra la mayor parte de la experiencia.
Sin embargo, en el caso de la funcién de la fuerza de la mortalidad, las
diferencias proporcionales de valor son indudablemente menores en la
edad 0 a 1 que en las edades posteriores?. Este aumento con la edad
puede reflejar que la mortalidad infantil contiene factores “‘endégenos”
que, proporcionalmente, responden menos a la modificacién de las con-
diciones ambientales. En el tramo de edades superiores a 2 el parale-
lismo es un supuesto aceptable.

Supéngase que la hipétesis de proporcionalidad no sea estricta-
mente aplicable, pero que se introduce para fines de estimacién. ;Cual
es la interpretacion del factor de “proporcionalidad” estimado?. Al-
gebraicamente, estos factores seran alguna forma de promedio pondera-
do de las razones reales que predominaron, edad por edad. La manera
mds sencilla de ver este resultado es en el supuesto de la proporcionali-

! (continuacién)
Expresado de manera mas general,

x 2
x uft) dr
S u(t) dt+l:S0 4 :l
0 2
X 2 ’

X [S‘ u(t) dt ]

1 +S uft)de+ LJ g +
0

2

qrx) =

Cuando los valores de S.z u (t) dt son bajos, un cambio equiproporcional en

uft) originard aproximadamente la misma variacién en g(x). La correspondencia
es menos estrecha que en los casos anteriores y las modificaciones g{x) siempre
serdn algo menos que proporcionales a las variaciones de la funcién u(t).

2 L . p
La funcién trazada en el grifico 1 es el valor medio de la funcién de la

fuerza de la mortalidad entre las edades exactas x y x + n, trazadas a la edad
x + n/2, y estimadas por (—n npx)/n, en que p, es la probabilidad de sobrevivir
entre las edades x y x + n,
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Grifico 1

COMPARACION DE LAS TRES FUNCIONES DE MORTALIDAD POR
EDADES EN TRES NIVELES DE MORTALIDAD. TABLAS DE VIDA
MODELO DE COALE-DEMENY PARA MUJERES “OESTE”
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dad de g(x). Si comparamos dos grupos, numerados 1 y 2, y designa-
mos by x) como la proporcién de nacimientos en el grupo 7 que ocurrié
x afios antes, la proporcién de hijos fallecidos nacidos en los grupos 1 y
2, PD;y PD, sera:

i (1)
PD,= S b2(x) qHx)dx
0
Si se parte de la base de que g o/x) =K q j(x), entonces
PD,= S bZ(x)Kq](x)dx,é
0
PD, S b2(x)q2(x)dx
0
K= = (2)
&0 bo(x)q;(x) dx So bo(x)q;(x)dx
h -q(x)
S b2(x) q](x} dx
0 qj(x) - q(x)
= ~ = S fix) dx(3)
0 q(x)

5‘0 b2(x} q](x) dx

Resolviendo algebraicamente en funcién de K, el valor resultante
es un promedio ponderado de la funcién de razén, g (x)/q j(x), en que
las ponderaciones combinan la historia de nacimientos del grupo 2 y la
funcién estindar de mortalidad, g j(x), con que se compara su propia
funcién de mortalidad. Naturalmente, la comparacién de las mortali-
dades relativas se facilita eligiendo un estindar con el cual comparar
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todos los grupos, Sin embargo, también es evidente que, a menos que
las funciones sean de hecho estrictamente proporcionales, el valor del
factor de proporcionalidad definido por comparacién con dicho estin-
dar puede depender de la historia de nacimientos de las mujeres de un
grupo determinado. Esta dependencia debe tenerse presente, particular-
mente en las comparaciones que abarcan mds de dos grupos.

El supuesto mds conveniente de los tres dependerd de la infor-
macién de que disponga el analista. Se distinguirdn seis situaciones de
disponibilidad de informacién en encuestas retrospectivas de una sola
visita y se examinaran en detalle cuatro de ellas:

FECHAS DE FALLECIMIENTO DISPONIBLES

w

=

=

E NO SI

o

& Ninguna I.q(a) -

=) proporcional

@]

; I:iijps sobrevivientes 11. gfa)/p(a) -

& Unicamente proporcional

=

O Todos los nacimientos 1lla, b. q(a)

; proporcional IV. Fuerza de la
m mortalidad
a Iilc. q(a)/p(a) proporcional
2 proporcional o

s funcién lineal

E fn [q(a)/p(a)]

Segiin se cree, el numero de encuestas que caen en los dos casille-
ros vacios es muy reducido, ya que es poco probable que una encuesta
tenga informacion sobre la fecha del fallecimiento y no sobre la de na-
cimiento. Las clasificaciones I — IV van desde la situacién de menos
informacién a la de mis informacién. Los supuestos introducidos para
facilitar la estimacion en las distintas situaciones se indican dentro de
los casilleros. En los casos I — III, se introduce una funcién de morta-
lidad “estandar” sea ¢(a) o gfa)/p(a) y se parte de la base de que cada
categoria de una variable tiene un efecto proporcional determinado
en dicha funcién de mortalidad. El problema estadistico consiste, pues,
en definir el conjunto de factores de proporcionalidad para cada cate-
gorfa de cada variable. En el caso IV la informacion disponible permite
al analista no imponer una funcién “estdndar” y, de hecho, resolver di-
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rectamente en funcién del estdndar. En la prictica, tanto la encuesta de
Corea como la de Sri Lanka contienen esta informacién “completa”,
de tal modo que se pueden comparar los resultados de otros métodos
con los de este “caso mejor”. Sin embargo, parte de las ventajas teori-
cas del caso IV desaparece ante la posibilidad de que el supuesto de pro-
porcionalidad allf utilizado sea menos vélido que los supuestos utiliza-
dos en los casos I-111.

II.  Descripcién de los métodos de estimacion

Con estos antecedentes generales procedemos a describir, de ma-
nera més exacta, los métodos, procedimientos de estimacion y resulta-
dos de los distintos métodos.

METODO I
A. Informacion

Numero de hijos nacidos y de hijos sobrevivientes de las mujeres
clasificadas en las categorias estdndar, y tiempo transcurrido desde el
primer matrimonio (o edad). Se deben hacer tabulaciones cruzadas de
esta informacién por categorias de covariables.

B. Modelo

Existe un modelo estandar de mortalidad adecuado ¢%a), en
que g%a) es la probabilidad de morir a 1a ed4d exactaa. Se parte de la
base de que el modelo de mortalidad de cada casillero de una matriz
de covarianza es proporcional al modelo estindar.

C. Procedimiento

Estimar el factor de proporcionalidad de cada celda como el
nimero de muertes observado dividido por el nimero esperado de
muertes, partiendo de la base de que dentro de ese subgrupo predominé
el modelo estiandar de mortalidad. Se calcula que el niimero esperado
de muertes es

E;= ZB{d) PD%d) (4)
d
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en que B{d) es el numero de hijos nacidos de las mujeres del casillero i
en la duracidon del matrimonio d (de O a 4 afios a través de un limite
especificado) y PD’(d) es la proporcién estindar esperada de hijos
fallecidos de las mujeres del grupo de duraciéon d. Como el nimero de
fallecidos observados es ﬁl.E .. bajo el supuesto de proporcionalidad de
que ql(a) = 6lqs(a), la razon entre el nimero de fallecidos observado y
el esperado es simplemente B;, que es el factor de proporcionalidad.

Para estimar la proporcién esperada de hijos fallecidos de las mu-
jeres de una determinada categoria de duracidén del matrimonio, simple-
mente se invierte al proceso tradicional en virtud del cual la proporcién
de hijos fallecidos por duracién del matrimonio se convierte en esti-
maciones de la mortalidad en la nifiez. Este procedimiento utiliza
la siguiente férmula (Trussell, 1975):

q*(a) = PD*(d) K (5)

en que PDS(d) esla proporcion de fallecidos entre las mujeres del grupo
de duracion d expuestas al modelo estandar de mortalidad y K ; un fac-
tor multiplicador que depende de las parideces medias de mujeres ca-
sadas por 0 a4,52a9y 10 a 14 afios. Invirtiendo esta férmula se obtie-
ne:

PDYd) = q*a)/K} (6)

El cuadro 1 muestra los valores g%(a) para estindares selecciona-
dos tomados de las tablas de vida modelo de Coale-Demeny (1966).
Los valores K se estiman a partir de una regresién que entrafia paride-
ces medias P; en los grupos de duracién04 (j =1),5a9(i =2)y10a
14 (G = 3); fos coeficientes de regresién se tomaron del manual de la
National Academy of Sciences que aparecerd proximamente (Hill,
Ziotnik y Trussell, 1981) y se reproducen en el cuadro 2. Si la infor-
macién se tabulara por grupos de edades estdndar de las mujeres uti-
lizando los coeficientes de regresidon correspondientes que aparecen
en el cuadro A del anexo, indudablemente podria utilizarse el mismo
procedimiento. En esta oportunidad sélo se analiza en detalle la for-
mula de la duracién, ya que, por lo general, los patrones de fecundi-
dad marital por duracién del matrimonio varian mucho menos que
los patrones de fecundidad por edades.

Para estimar la proporcidén esperada de hijos fallecidos de las

mujeres de la categoria i hay dos procedimientos. Uno de ellos utiliza
los valores del promedio de hijos registrados para las mujeres de la ca-
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Cuadro 1

VALORES ESTANDAR DE ¢* PARA LAS CUATRO FAMILIAS DE LAS
TABLAS DE VIDA MODELO DE ACUERDO CON EL SISTEMA
COALE-DEMENY, NIVEL 19 /eo =65)

Grupo de Grupos q(edad)
duracién de Edad*
edades Norte Sur Este Oeste
— 15-19 1 0,0533 0,0818 0,0718 0,0566
0- 4 20-24 2 0,0632 0,0967 0,0804 0,0655
5-9 25-29 3 0,0701 0,1038 0,0843 00,0699
10-14 30-34 5 0,0801 0,1101 0,0889 0,0755
15-19 35-39 10 0,0921 0,1158 0,0949 0,0824
20-24 40-44 15 0,0994 0,1198 0,0992 0,0877
25-29 4549 20 0,1095 0,1256 0,1063 0,0960
30-39 - 25 0,1234 0,1338 0,1163 0,1076

* Edad: la proporcién de fallecidos del grupo de duracién o de edades corres-
ponde aproximadamente a la edad ¢. Para calcular la proporcién esperada
de fallecidos, hay que dividir la edad g por el factor multiplicador que se
obtiene del cuadro 2 6 del cuadro A del anexo.

tegoria i, que explicarfan claramente las historias de fecundidad de las
mujeres de esa categoria; el otro utiliza los valores del promedio de
hijos que abarcan toda la poblacién. El primero tiene una ventaja y dos
inconvenientes. La ventaja consiste simplemente en que las historias de
los nacimientos deducidas a través de comparaciones de las parideces
acumuladas de hijos del grupo i, de hecho pertenecen a dicho grupo. Sin
embargo, a menos que el grupo esté cerrado a la movilidad geografica o
social, los resultados de la comparacién de las parideces acumuladas de
hijos a través de las cohortes para deducir la historia de nacimientos de
una cohorte real, podria inducir a error (Preston y Palloni, 1978). Un
inconveniente mds importante es que a menudo se encuentran casilleros
con pocos casos, ya que se necesitan subdivisiones por categorias no
sélo de las covariables sino también de la duracién del matrimonio.
Esto puede llevar a que los valores P; resulten muy irregulares. Por lo
tanto, vale la pena investigar hasta qué punto se pierde (o gana) exac-
titud si los valores por casillero se sustituyen por valores P; de la pobla-
cion en su conjunto. Se ha designado como METODO Ia, aquél
basado en promedios especificos de hijos para cada categoriai y como
METODO 1Ib el que se basa en un promedio fijo de hijos para toda la
poblacién. Cabe sefialar que no siempre se pueden calcular las razones
del promedio de hijos por casilleros porque P, 6 P, podrian tener valor
cero. Otros valores también pueden considerarse poco probables. Al
aplicar el METODO Ia, se sustituyé el coeficiente de poblacién cuando
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Cuadro 2
COEFICIENTES DE REGRESION QUE SE UTILIZARAN PARA ESTIMAR
LOS FACTORES DE AJUSTE k(i) CUANDO LA INFORMACION SE
CLASIFICA SEGUN LA DURACION DEL MATRIMONIO

Ecuacién de regresidn: k(i) = afi) + b(i) (P(1)/P(2)) + c(i}(P(2)/P(3))

ey 2) (3) C)) %) ®) @)
Grupo de

Modelo duracién i q(x)/D(i} afi) b(i) cfi)

Norte 0- 4 1 q(2)/D(1) 1,2615 —0,5340 0,1252
5-9 2 q/3)/D(2) 1,1957 -0,4103 —0,0930
10-14 3 q(5)/D@3) 1,3067 -0,0103 -0,4618
15-19 4 q(10)/D(4) 1,4701 0,1763 —0,7268
20-24 5 q(15)/D(5) 1,5039 0,0039 -0,7071
25-29 6 q(20)/D(6) 1,4798 —-0,2487 —0,5582
30-34 7 q(25)/D(7) 1,4373 -0,2317 -0,5047

Sur 0- 4 1 q(2)/D(1) 1,3103 —0,5856 0,1367
5-9 2 q(3)/D(2) 1,2309 -0,3463 —0,1073
10-14 3 q(5)/D(3) 1,2774 0,0336 —0,3987
15-19 4 q(10)/D(4) 1,3493 0,1366 —0,5403
20-24 5 q(15)/D(5) 1,3592 —0,0315 —0,4944
25-29 6 q(20)/D(6) 1,3532 -0,1978 —0,4099
30-34 7 q(25)/D(7)  1,3498 -0,1663 04131

Este 0- 4 1 q(2)/D(1) 1,2299 -0,3998 0,0910
5-9 2 q(3)/D(2) 1,1611 —0,2451  —0,0797
10-14 3 q(5)/D(3) 1,2036 0,0171  —0,2992
15-19 4 q(10)/D(4) 1,2773 0,1015 —0,4276
20-24 5 q(15)/D(5)  1,3014 -0,0219 -0,4195
25-29 6 q(20)/D(6) 1,3160 -0,1630 -0,3751
30-34 7 q(25)/D(7) 1,3287 —0,1523 —0,3925

Ocste 0- 4 1 q(2)/D(1) 1,2584 -0,4683 0,1080
5-9 2 q(3)/D(2) 1,1841 -0,3006 —0,0892
10-14 3 q(5)/D(3) 1,2446 0,0131 -0,3555
15-19 4 q(10)/D4) 1,3353 0,1157 —0,5245
20-24 5 q(15)/D(5) 1,3875 -0,0193 -0,5472
25-29 6 q(20)/D(6) 1,4227 -0,1954 —0,5127
30-34 7 q(25)/D(7) 1,4432 -0,1977 —-0,5339

o P;/Peran iguales a cero o superiores o iguales a 1,0; en
reahiad este rango (de 0 » 1) es mayor al jamds observado en una
poblacién tal; podria haberse afinado el recorrido de cada coeficiente
remitiéndose a los modelos de fecundidad, pero se estimé que ello seria
innecesario.
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Existe otra variante, mucho mds sencilla, que no entrafia agrupar
inicialmente a las mujeres en categorias. Se puede calcular la razén
entre los fallecimientos observados y los esperados para cada mujer que
haya tenido un hijo; para obtener la proporcién esperada de fallecidos
en la duracién del matrimonio, se utilizan las razones de paridez para
toda la poblacién. En este caso, la variable dependiente es la razén
entre lo observado y lo esperado, en que cada mujer es la unidad de
observacién; cada observacién se pondera por el niimero de hijos que
ha tenido la mujer. Este método, designado como METODO Ic, tiene la
ventaja adicional de no exigir covariables por categorias y puede adap-
tarse a variables continuas.

METODO II
A. Informacion

Numero de hijos sobrevivientes por edad y nimero de hjjos fa-
llecidos, en tabulaciones cruzadas por categorias de covariables.

B. Modelo

Existe un modelo estdndar de mortalidad adecuado y se parte de
la base de que los modelos correspondientes a cada casillero i se relacio-
nan por un sistema lineal logistico de un pardmetro:

Qfa)
logito Qfa) =n ——— = a;+ logito Q*(a) (7)
L t( a)

en que Lfa) corresponde a los afios-personas vividos desde la edad 4
hasta la edad @ + / para una raiz igual a la unidad y Qfa) = 1 — L{a).
El cuadro 3 muestra los valores Q°(a) tomados de las tablas de vida
modelo de Coale-Demeny. Obsérvese que logito Lf{a) = —logito Qfa).?

3 . s , .. .. rs
La relacion entre los parametros de la transformacién logistica y los utili-

zados en el sistema logito tradicional de Brass es directa. De acuerdo con este
ultimo

1 q 1 qs
— = =a+e — I =
2 L. 2 '

(continia)
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C.  Procedimiento

Estimar €™, como la razon de las muertes observadas y esperadas
en el casillero i. El nimero observado de hijos fallecidos en el . {-ésimo
casillero debe ser igual a:

) Qfa) 0%a) ,
0,=28ifg) ——— =T Sfa)—— % (8)
a Lfa) a L%a)

en que Sfa) es el nimero de hijos sobrevivientes del casillero i que
tenfan g afios (completos) al realizarse la encuesta. Sl{a//Ll(a/ es el
numero esperado de hijos nacidos ¢ afios antes de la encuesta y Qt(a)
la proporcion esperada que ha fallecido a la edad a, y por hipétesis,

Qfa)/L{a) = €% Q%a)/L%(a)

Por lo tanto, la razén de las muertes observadas y las esperadas
es simplemente ¢%, porque

0S(a)
L¥a)

ESl(a)'

es el nimero esperado de hijos fallecidos, partiendo de la base de que
estuvieron expuestos al modelo estdandar de mortalidad.

Para aplicar este procedimiento hay que agrupar los datos por
categorias de mujeres; no se ha ideado una variante por clases simples.

3 (continuacién)
Si se multiplican ambos términos por 2, se obtiene
s s
q q
o —X =2a+c ix; =a+yn X
% % g
De esta manera, los pardmetros del sistema aqui utilizado (@ y ) guardan la
siguiente relacién con los de Brass:

2a
C

(04

Y
Aqui, de acuerdo con el Método II, ¥ = 1,0. Este supuesto se modera en el
METODO Illc. Nétese que el sistema también puede expresarse en funcidén de
Lx y Qx' envez de Qx vaq,.
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Cuadro 3

VALORES ESTANDAR DE Qfa) =1 — ;L ,PARA LAS CUATRO
MODP LO DEL SISTEMA
COALE-DEMENY, NIVEL 19 (e =65)

FAMILIAS DE LOS CUADROS DE VID

Norte Sur Este QOeste

0 0,04248 0,05837 0,05614 0,04451
1 0,05824 0,08922 0,07608 0,06102
2 0,06666 0,10024 0,08234 0,06768
3 0,07292 0,10579 0,08560 0,07144
4 0,07790 0,10894 0,08790 0,07422
5 0,08132 0,11067 0,08948 0,07614
6 0,08371 0,11181 0,09068 0,07753
7 0,08610 0,11294 0,09188 0,07891
8 0,08849 0,11407 0,09308 0,08029
9 0,09088 0,11521 0,09427 0,08167
10 0,09281 0,11618 0,09530 0,08289
11 0,09427 0,11698 0,09616 0,08395
12 0,09573 0,11778 0,09702 0,08501
13 0,09719 0,11858 0,09788 0,08607
14 0,09865 0,11938 0,09873 0,08712
15 0,10040 0,12036 0,09988 0,08849
16 0,10243 0,12152 0,10131 0,09017
17 0,10446 0,12268 0,10274 0,09185
18 0,10649 0,12385 0,10417 0,09353
19 0,10852 0,12501 0,10560 0,09520
20 0,11092 0,12641 0,10732 0,09720
21 0,11368 0,12804 0,10933 0,09950
22 0,11644 0,12967 0,11133 0,10180
23 0,11921 0,13131 0,11333 0,10411
24 0,12197 0,13294 0,11534 0,10641
25 0,12482 0,13464 0,11740 0,10882
26 0,12776 0,13642 0,11953 0,11132
27 0,13071 0,13820 0,12165 0,11383
28 0,13365 0,13998 0,12378 0,11634
29 0,13659 0,14176 0,12590 0,11885
30 0,13965 0,14370 0,12815 0,12153
31 0,14283 0,14580 0,13053 0,12437
32 0,14600 0,14790 0,13291 0,12721
33 0,14918 0,15001 0,13528 0,13005
34 0,15235 0,15211 0,13766 0,13289
35 0,15571 0,15438 0,14030 0,13601
36 0,15926 0,15682 0,14319 0,13942
37 0,16280 0,15926 0,14609 0,14283
38 0,16634 0,16171 0,14899 0,14624
39 0,16989 0,16415 0,15188 0,14965
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METODO IIT
A.  Informacion

Numero de hijos nacidos cada afio antes de la encuesta y nimero
de hijos fallecidos en tabulaciones cruzadas, por categorfas de covaria-
bles.

B. Modelo

Existe un modelo estindar de mortalidad 0%(a/, y se parte de la
base de que los modelos correspondientes a cada casillero son propor-
cionales a este estdndar y, por lo tanto, entre s{. El cuadro 3 muestra los
valores de Q% a) tomados de las tablas de vida modelo de Coale-Demeny.

C.  Procedimiento

Estimar el factor de proporcionalidad del casillero i como la ra-
z6n del ntimero de hijos fallecidos observado (Oi} y esperado (El-}.
Como Qfa) = 61Qs(a), entonces

0;=XB{a)- Qfa)=B.% Bfa) 0%a) = BE; (9)
a a

en que Bjfa) es el ntmero de hijos del casillero / nacidos ¢ afios antes de
la encuesta y £; = = Bfa) 0%(a).
a

Si se calculan los valores § correspondientes a las categorias de
covariables, el método se designa como METODO Illa. Obviamente,
si los datos no estdn agrupados, se puede aplicar el mismo procedi-
miento a cada mujer. En este caso, no es necesario que las covariables
se den en categorias, aunque en este caso s6lo nos ocupamos de infor-
macion por categorias. El método basado en las observaciones para cada
mujer se designa como METODO I1Ib.

Si se sabe qué hijos determinados fallecieron y cudles sobrevivie-
ron, segtn la fecha del nacimiento, puede utilizarse otra técnica mejora-
da que desarrollaron Boulier y Paqueo (1980). Las observaciones se
basan en cada hijo; la variable dependiente es 0 6 1, segiin si el hjjo so-
brevivié o falleci6. Las variables independientes correspondientes a un
hijo i nacido hace a afios son el vector de sus covariables X;y X i logito
0%(a), el producto del vector de sus covariables y el logito de la proba-
bilidad estindar de fallecer a la edad a. Por lo tanto, se comprueba
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que la ecuacién por estimar concuerda con los supuestos de un modelo
logito en que la “dosis” es

Q%(a) 0%a)
+ X — = A; + C; logito Q%a)

anto’X.+y, 8
0 0
! L%a) L%a)

(10)

en que los valores a y -y son pardmetros y la “respuesta” es 1 si el hijo
fallecié y de lo contrario 0. Este modelo utiliza una transformacién
logistica de dos pardmetros en que el pardmetro del nivel es 4; =
=apt oz’Xl- y el pardmetro de la forma es ¢ = Y0 + 'y’Xl-. Natural-
mente, se puede limitar el modelo partiendo de la base de que las cova-
riables no influyen en el pardmetro de la forma. Por lo tanto la “dosis”
se convierte en

@*(a)

ap+a’X. + vy,
0 0
I L¥(a)

(11)

Aln es posible limitar 7y(, y hacer que sea 1, con lo que se vuelve
a una transformacién logito de un pardmetro. Este método, con sus
versiones de transformacion logito de un pardmetro y de dos pardme-
tros, se conocerd como METODO Illc.

METODQO IV — Riesgos proporcionales
A. Informacion

Las fechas de nacimiento de cada hijo, y la fecha (o edad) de fa-
llecimiento de cada hijo fallecido, en tabulaciones cruzadas, por ca-
tegoria de covariables.

B.  Modelo

Se supone que la fucryl/ci'n de riesgo (fuerza de la mortalidad) ufa/
consiste en una funcién e %/, que depende sélo de la edad, multiplica-
da por un factor de proporcionalidad &P %! que depende sélo de los
valores de la covariable para el individuo /. Se supone que afa/ es cons-
tante ¢ igual a oy en los intervalos de edad k a k + I. La descripcién
completa del modelo rebasa el alcance del presente trabajo, pero
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Menken y otros (1981) han realizado una exposicién muy clara. Ob-
sérvese que en este modelo no seimpone una funcién estdndar de morta-

lidad. Por.el contrario, la informacién se utiliza para estimar la funcién
de edad 4 @).

C.  Procedimiento

Estimacién de la mdxima verosimilitud de los valores ; (k = 1,
2, ..., nimero de intervalos de edad) y Bf“

IIl. Estimacion estadistica

Las observaciones a partir de las cuales se realizardn las estimacio-
nes son idénticas para los METODOS I, 11 y Illay b. La variable depen-
diente es el factor de proporcionalidad correspondiente a un casillero
0 a una mujer.

Uno de los métodos ensayados fue la regresién simple (minimos
cuadrados ordinarios) de la variable dependiente respecto de las varia-
bles independientes. Sin embargo, la variable dependiente estd limitada
por cero a la izquierda. Por lo tanto, es posible que la regresion Tobit*
(Tobin, 1958; Goldberger, 1964) sea un procedimiento de estimaciéon
mds adecuado. En vista de ello, también se hicieron corridas de regre-
siones Tobit.’

4 El grado de exposicién atribuido a cada hijo cuya observacibn se registr al

realizarse la entrevista fue cquivalente a la mitad de la duracidn del intervalo. Del
mismo modo, la cxposicién asignada a un hijo fallecido correspondié a la mitad de
la duracién del intervalo en los casos en que ¢sta fue de un afio o menos. Si la
duracién fue superior a un afo (Sri Lanka) se asigné la mitad delintervalo si, de
no haber fallecido, ¢l hijo podia haber estado cxpuesto durante todo el intervalo;
si hubiese sido registrado de no haber fallecido, la exposicién asignada fue igual a
la mitad del intervalo posible. La excepci6n sc dio en el primer intervalo; alli se
atribuyd a cada fallecimicnto una exposicién igual a la cuarta parte del intervalo.
* La regresion Tobit fue desarrollada por Tobin y denominada asi por
Goldberger en una obvia sintesis de “Tobin” y “probit”. En los libros citados en
el texto dice Tobin, en la pdgina 25: “A hybrid = of probit analysis and multiple
regression, ” y Goldberger en la pagina 253: “An alternative one-step
procedure is the extension of probit analysis developed by Tobin (1958) that we
designate the “Tobit model”. N. del T.

5 El sistema utilizado fue desarrollado por T, Paul Schultz, de la Universidad

de Yale.
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La técnica de estimacién adecuada para el método lllc es la re-
gresion logistica, para esta clase de andlisis hay paquetes estdndar®.
Por ultimo, los pardmetros de un modelo de riesgos proporcionales
pueden estimarse utilizando cualquiera de los paquetes de andlisis de
tablas de contingencia (Laird y Oliver, 1980; Menken y otros, 1981)7.
Ademds, Kalbfleisch y Prentice (1980) han desarrollado programas
especiales que pueden obtenerse a solicitud de los interesados.

En todas las regresiones, las observaciones se ponderaron por el
nimero (muestra ponderada) de hijos nacidos en la categorfa. Por lo
tanto, si la unidad de observacién es el hijo (Illc; IV) la ponderacién
es uno (o la ponderacidn muestral); si es la mujer (Ic; 1IIb) la ponde-
racién es el nimero (ponderado por muestra) de hijos que haya tenido
la mujer; y si fuera un casillero agrupado, el total (ponderado por la
muestra) de hijos nacidos de las mujeres de dichos casilleros (Ia, Ib;
I1fa) o el total (ponderado por la muestra) de hijos sobrevivientes (II).
A continuacién se normalizaron todas las ponderaciones de la regresion
para sumarlas al nimero de casilleros, mujeres o hijos segtin si el nivel de
observacion fuese, respectivamente, el casillero, las mujeres o el hijo
individualmente considerado.

Hay varias observaciones aplicables a todos los métodos. La
muestra correspondiente a Sri Lanka no era autoponderada. Por este
motivo, en todos los cdlculos se utilizaron ponderaciones muestrales
(cuyo promedio es 1,0). Hay mucha controversia sobre la forma en que
deberfan emplearse dichas ponderaciones en un procedimiento de
estimacion, y el problema atn no se resuelve. Como lo que mds interesa
no es formular planteamientos de fondo definitivos sobre la mortalidad,
sino mds bien comparar métodos, importa mas la coherencia que la
eleccion.

Todos los procedimientos de estimacion se basaron en el principio
de mdxima verosimilitud. Maximizando la funcién logaritmica de
verosimilitud adecuada respecto de los pardmetros del modelo, se obtie-
nen estimaciones que asintdticamente tienen una distribucién multi-
normal con medias iguales a los pardmetros reales y matriz varianza-
covarianza igual a la inversa de la matriz de informacién. Como es
usual, la realizacién de la inversa (o inversa aproximada) de la matriz

6 Se utilizd un programa elaborado por los autores del articulo.

7 Se usé una versién elaborada por Ozer Babakol en la Oficina de Investiga-
ciones de Poblacion de la Universidad de Princeton.
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de informacién dio los errores asintoticos estindar estimados (mues-
tra amplia). La prueba de significacion se baso en la distribucién nor-
mal estindar. En cambio, cuando los procedimientos de estimacion
correspondiergn a la regresion por minimos cuadrados las pruebas es-
tadisticas se basaron como siempre en la distribucion ¢.

Para poder comparar los resultados se utilizaron, a lo largo de
todo el célculo, covariables por categoria elegidas entre aquellas pro-
porcionadas por la Encuesta Mundial de Fecundidad en Corea y Sri
Lanka. No se pretende que dichas covariables sean una enumeracién
exhaustiva de los factores que podrian influir en la mortalidad, pero
muestran categorfas de algunas variables consideradas importantes.
En ambos pafses el grado de instruccién de la madre y el grado de ins-
truccién del padre (actual) se clasificaron como un conjunto de va-
riables artificiales y en ambos pafses las mujeres se clasificaron entre las
que viven actualmente en ciudades o en una zona rural. Ademds, en
Corea se dispuso de tres variables artificiales relacionadas con la ocu-
pacién del marido (granjero y labores agricolas, empleado, y otras). El
cuadro 4 ofrece definiciones exactas de cada una de las variables por
categorfa. Cabe sefalar que la Encuesta Mundial de Fecundidad sélo
recogié informacién sobre el marido actual o Gltimo, de tal modo que
es posible que el grado de instruccion o la ocupacién no se refiera al
padre bioldgico del nifo.

Para poder comparar los resultados de los METODOS 1, 11, III
y IV basamos los cdlculos en un conjunto de datos comunes que inclu-
y6 todos los hijos nacidos de las mujeres de los grupos de duracion del
matrimonio (desde el primero) hasta 30-34 afios. En Sri Lanka, no se
dispuso de la fecha de fallecimiento y la edad al fallecer se codificé
en categorfas de longitud muy desigual; como la Gltima categoria era
10+, de extremo abierto, no quedé mds remedio que cortar el andlisis
del METODO IV de manera que sélo incluyese la mortalidad a una
edad inferior a 10 afios. En Sri Lanka, esta opcién hace que los resul-
tados del sistema de los riesgos proporcionales no sean estrictamente
comparables con los de otros métodos.

Cabe observar que a menudo el investigador no estara interesado
en la mortalidad de una época muy lejana. Por lo tanto, tal vez se quie-
ra limitar el andlisis a los hijos nacidos en los Gltimos 15 afios o, por
ejemplo, a los hijos nacidos de las mujeres de los grupos de duracion
del matrimonio hasta 10-14. La logica de los procedimientos no varia
en absoluto.
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Cuadro 4

DEFINICIONES DE LAS VARIABLES O CASILLEROS

Variable Descripcion
Sri Lanka
PO* Lugar de residencia de la madre = urbano
P1 Lugar de residencia de la madre = rural y finca
EMO*  Grado dc instruccién de la madre = ninguno
EM1 Grado de instruccion de la madre = 1a 5 afios de escolaridad
EM2 Grado de instruccion de la madre = 6 a 9 afios de escolaridad
EM3 Grado de instruccién de la madre = 10 6 mas afios de escolaridad
EFO* Grado de instruccion del padre = ninguno
EF1 Grado de instruccion del padre = 1 a5 afios de escolaridad
EF2 Grado de instruccidn del padre = 6 a9 afios de escolaridad
EF3 Grado de instruccién del padre = 10 o mas afios de escolaridad
Corea
PO* Lugar de residencia de la madre = pueblo o aldea
Pl Lugar de residencia de la madre = ciudad
EMO*  Grado de instruccion de la madre = ninguno y algunos afios de
basica
EM1 Grado de instruccidn de la madre = bdsica completa
EM2 Grado de instruccién de la madre = mas que la bdsica
EFO* Grado de instruccion del padre = ninguno y algunos afios de
basica
EF1 Grado de instruccién del padre = basica completa
EF2 Grado de instruccion del padre = alguna ensefianza media
EF3 Grado de instruccion del padre = ensefianza media completa o
mas
OCO* Ocupacion del padre = granjero o agricultor
ocl1 Ocupacion del padre = empleado
0C2 Ocupacion del padre = otras
* Variable omitida en el analisis estadistico.

El cuadro 5 ofrece una apretada sintesis de cada uno de los méto-
dos. Dicho cuadro constituye una guia de consulta ficil para el andli-
sis que sigue.

IV. Resultados

Las estimaciones relacionadas con los METODOS Ia, Ib, Ic, Illa y
IIIb pueden compararse en forma directa siempre que se utilicen proce-
dimientos comunes de estimacién, tales como los minimos cuadrados

ordinarios o Tobit.

Asimismo, se pueden comparar los METODOS II

y la versi6bn mds restrictiva del METODO Illc, puesto que la hip6tesis
implicita en cada uno de ellos es que
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Cuadro §
SINTESIS DE LOS METODOS

Méto- Informacion Grado Supuesto de Metodologia
do de agre- mortalidad
gacion
Ia Némero de HN, Casi-  Q(a) proporcio- f5; = Oi/E;
Nimero de HS llero  nal E;= B; PDS(P][P3, P3, Pg)
por duracién Pj/Pp = por casillero
desde el primer
matrimonio
Ib Namero de HN, Casi- Q(a) proporcio- Igualala
Namero de HS 1llero  nal P,-/Pj = medias de poblacién
por duracidn
desde el primer
matrimonio
Ic Namero de HN, Mujer Q(a) proporcio- Iguala Ib
Ntmero de HS nal
11 Nimero de HS Casi-  Un pardmetro M= Oj/E;
por edades, llero  logistico logito Qjfa} =
Nimero de HN = o + logito Q5(a)
ITIa Némero de HN Casi-  Q(a) proporcio-  f; = Oj/E;
en cada afio antesllero  nal E;= Zf Bj (a) Q%(a)
de la encuesta,
Nuamero de HS
IIIb Namero de HN Mujer Q(a) proporcio-  Igual a Illa
en cada afio antes nal
de la encuesta,
Nimero de HS
IlIc Fecha de naci- Indivi- Logistica de uno Y = I si fallecid y 0 si vive
miento; si fa-  dual o dos pardme- E(Y;)=A4a;+
llecid el hijo tros Cilogito (QS(a))
v Fechas de naci- Indivi- Riesgos propor-  Tabla de vida con covariables
miento y de dual cionales
defuncién, en
caso que hubie-
re fallecido
Notas: HN = hijos nacidos

HS = hijos sobrevivientes
04 = numero de fallecidos observado en el casillero /
Ej = nimero de fallecidos esperado en el casillero {

. _ 1 X
Logito (x) = > Q‘n(—_—1~x)

E(Y) = valor esperado de Y
P; = paridad media en la duracidon del matrimonio /

PDS = proporcidn de fallecidos si la mortalidad correspondiera al estandar
Q8(a) = probabilidad de fallecer del hijo nacido ¢ afios antes de la encues-
ta de acuerdo con el modelo estiandar de mortalidad

B(a) = niimero de nacidos a afios antes de la encuesta,
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logito Qfa) = A;+ logito Q%a) (12)

La versién menos restrictiva del METODO Illc usa una trans-
formacion logito de dos pardmetros.

Existen pruebas de la razén estdndar de verosimilitud para esta-
blecer si Ay = 1 enlaecuacién (11) 6 Ay = 1y Aj = O(i#+0)enla
ecuacion (10) y, por lo tanto, si un sistema de un pardmetro es lo sufi-
cientemente flexible. Sin embargo, aun cuando A, # I, es posible que
el modelo (12) muestre con bastante exactitud la mortalidad de los sub-
grupos. También hay que recordar que el METODO II exige menos
datos que el METODO Illc.

A.  Sensibilidad a la eleccion del modelo estindar de mortalidad

Ante todo nos abocamos al problema de la sensibilidad de los
métodos que imponen un modelo de mortalidad estdndar a la particular
eleccion del estdndar. El cuadro 6 muestra los resultados respecto del
METODO I1Ib.

Se comprueba allf que la eleccion de cualquiera de los cuadros
estindares de Coale-Demeny no influye en las magnitudes, signos y
significacion de las covariables aunque naturalmente el patrén estimado

Cuadro 6

SRI LANKA: COMPARACION DE LAS ESTIMACIONES DE LOS EFECTOS
DE LAS COVARIABLES CUANDO SE PARTE DE DISTINTOS MODELOS
DE MORTALIDAD IMPLICITOS. METODO I1b, REGRESIONES

ORDINARIAS
Modelo de mortalidad

Variable*

Norte Sur Este Oeste
P1 —0,027** —0,024** —0,030** -0,032%*
EM1 -0,177 -0,167 —0,194 -0,208
EM2 -0,354 -0,325 -0,381 -0,413
EM3 -0,561 -0,503 —0,594 -0,650
EF1 —0,304 -0,255 -0,302 —0,340
EF2 —0,516 -0,429 -0,507 -0,574
EF3 -0,731 -0,596 -0,713 -0,810
C 1,709 1,415 1,688 1,906
* Para la definicion de la variable, véase el cuadro 4.
** No significativo en el nivel de 0,05.
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de mortalidad variard segin el estdndar elegido. Silo que interesa es
fundamentalmente la magnitud y direccién del efecto de una covaria-
ble, estos resultados son bastante alentadores. En adelante, todos los
resultados ofrecidos se basan en el estandar “oeste”.

B.  Comparacién de diversos métodos que suponen la
proporcionalidad de Qfa)

En segundo lugar, comparamos los resultados de las estimaciones
por el sistema de minimos cuadrados en el caso de los METODOS la,
Ib, Ic, I1la y IIIb, en todos los cuales la variable dependiente es el factor
de proporcionalidad para los patrones gfa) o Qfa). Los resultados
figuran en el cuadro 7. Dicho cuadro revela que los coeficientes estima-
dos de una determinada variable son de igual signo y practicamente de

Cuadro 7

SRI LANKA Y COREA: COMPARACION DE LOS RESULTADOS
OBTENIDOS CON LOS DISTINTOS METODOS,
REGRESIONES ORDINARIAS

Coeficientes de la variable correspondiente al método

Variable* 1a Ib Ic [1a 1Ib

Sri Lanka

P1 —0,044** —0,043** -0,036**  —0,032%** —0,029**
EM1 -0,224 -0,189 -0,213 0,208 -0,219
EM?2 —0,358 -0,378 -0,396 -0,413 -0,424
EM3 -0,623 —0,613 —0,634 -0,650 -0,638
EF1 -0,309 -0,318 -0,304 -0,340 -0,334
EF2 —0,628 —0,548 —0,535 -0,574 -0,564
EF3 -0,773 -0,776 -0,762 —0,650 -0,792

C 1,870 1,850 1,841 1,906 1,893
Corea

P1 0,059** 0,077** 0,062** 0,073%* 0,070%*
EM1 -.0357 -0,313 -0,312 -0,369 —0,357
EM2 -0,519 -0,483 —0,468 -0,533 0,472
EF1 —0,173** -0,233 -0,241 —0,262 —0,244
EF2 -0,192 -0,250 —-0,255 -0,295 -0,278
EF3 —0,598 —0,619 -0,594 —0,699 —0,640
0C1 0,127** 0,100** 0,095*%* 0,107%* 0,084 **
0C2 —0,038** —0.056** —0,057**  _0,086%** —0,103**
C 1,670 1,690 1,654 1,807 1,706

Para 1a definicion de la variable, véase el cuadro 4.
**  No significativo en el nivel de 0,05. Lags ponderaciones se normalizaron con
la media 1,0,
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la misma magnitud, sea cual fuere el procedimiento utilizado. Ademds,
se estima que las mismas variables son estadfsticamente significativas
cualquiera que sea el método utilizado, salvo el METODO Ia en Corea.
Si se parte de la base de que el mejor método es el basado en el maximo
de informacién (METODO IIIb), se concluye que los resultados de los
métodos basados en menos informacién son casi igualmente buenos.
Por cierto, si hay informacién disponible sobre cada mujer, no es preci-
so que las covariables se den por categorias; esta ventaja significa que
el investigador tiene mucha mds flexibilidad para elegir las covariables
cuando utiliza los METODOS Ic¢ y IlIb. También es importante desta-
car la conclusiéon de que el METODO Ib, que utiliza razones del prome-
dio de hijos idénticas para cada casillero, da muy buenos resultados.
Por otra parte, el METODO Ia, que usa razones del promedio de hijos
especificas para los casilleros de mujeres, produce coeficientes que
tienden a alejarse mds de los detMETODO IlIb;ademds, dos coeficientes
se definen erréneamente como no significativos. Es importante sefialar
que, comparativamente, los resultados del METODO la en Corea son
peores que los obtenidos en Sri Lanka, ya que allf se utilizan mds co-
variables, aparte de que en dicho pais los problemas relacionados con
el tamafio reducido de los casilleros que introducen el METODO la
deberian ser mayores. Concluimos que hay que preferir Ib o IcaIa, en
especial si se introducirdn muchas covariables. Tenemos la fuerte im-
presién de que los buenos resultados del METODO Ib obedecen a la
comprobacién empirica de que los modelos de fecundidad del matri-
monio no varfan mucho de forma segiin la duracién del matrimonio
en las diversas categorias de estas poblaciones,

C.  Comparacion de métodos basados en la edad de las mujeres en
contraposicion a métodos basados en la duracion de matrimonio

Como ya se observd, el METODO 1 podria aplicarse de otra ma-
nera utilizando la edad de la mujer como variable bdsica para indizar el
grado de exposicién de sus hijos al riesgo de morir. Tedricamente, la
razdén para preferir el uso de la duracién del matrimonio es que se
espera que la forma de los modelos de fecundidad segin duracién, a
través de los subgrupos, sea mds similar que la forma del modelo de fe-
cundidad por edades. Este Gltimo combina cualesquiera diferencias de
los modelos por duracién del matrimonio con las diferencias de edad al
contraer matrimonio que acusen los subgrupos. Caracter{sticamente,
los grupos situados en un nivel mds alto de la escala social se casan a
una edad promedio mayor. En cualquiera edad determinada de las mu-
jeres, los hijos pertenecientes a un grupo social mds alto habrian estado
menos tiempo expuestos a la mortalidad. Por lo tanto, las diferencias
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Cuadro 8

COREA: COMPARACION DE LOS RESULTADOS CORRESPONDIENTES
A LOSMETODOS Ia Y Ib CUANDO SE BASAN EN LA DURACION
DEL MATRIMONIO Y LA EDAD ACTUAL

Coeficiente de la variable correspondiente al método

Ia Ib

Variable*

Duracién Edad Duracion Edad
P1 0,059** 0,136** 0,077** 0,104**
EM1 -0,357 -0,429 —-0,313 —0,434
EM2 ~0.519 —0,655 - 0,483 - 0,660
EF1 ~0,173%* —0,076%** -0,233 - 0,340
EF2 -0,192 —0,251** - 0,150 - 0,388
EF3 -0,598 —0,643 -0,619 -0,797
0oCl1 0,127*%* 0,106** 0,100** 0,110**
0C2 —0,038%*%* —0,113** - 0,056 —0,104**
C 1,670 1,859 1,690 2,039
* Para la definicidn de la variable, véase el cuadro 4.
# No significativo al nivel de 0,05.

de la mortalidad estimada basadas en la edad de las mujeres confundi-
rian las diferencias reales de mortalidad con las diferencias de fecundi-
dad, y se sobreestimarian los efectos de mortalidad derivada del hecho
de pertenecer a las clases mds altas.

El cuadro 8 revela que en Corea se produce precisamente esta
sobreestimacién cuando se sustituye la duracién del matrimonio por la
edad. En el caso de los METODOS Ia y Ib, el valor absoluto de los coe-
ficientes de las variables estadrsticamente significativas cuando se utiliza
la edad tiende a ser superior que en el METODO 11Ib (que sélo utiliza
las fechas de nacimiento de los hijos) o que en los METODQS Iay Ib,
basados en la duracién del matrimonio, que son mds estrechamente
equivalentes. La consecuencia de ello es que las diferencias de clase
social en la mortalidad infantil son incluso superiores a lo estimado
cuando se utiliza la duracién del matrimonio. No obstante, es casi
seguro que parte del efecto medido es falso, y obedece al matrimonio
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tardio en las clases mds altas. Lamentablemente, en todas las publi-
caciones que conocemos y que utilizan informacién del tipo de Brass
para estimar las diferencias de mortalidad infantil, la variable bésica de
indizacién es la edad de las mujeres. Hay que ser bastante cautelosos
para interpretar los coeficientes resultantes. Sin embargo, cuando la
dispersion de las edades al contraer matrimonio es muy inferior a la de
Corea, es posible que las variantes de edad del METODO 1 resulten sa-
tisfactorias.

D. Comparacién de los procedimientos de estimacion

A continuacién se examina el problema de los procedimientos de
estimacién adecuados para estos métodos. Como la variable depen-
diente se corta a la izquierda en cero, es posible que los supuestos de la
regresién por minimos cuadrados ordinarios sean empiricamente ina-
decuados; como alternativa se desarroll la regresiéon Tobit. Por des-
gracia, aunque hay paquetes Tobit disponibles, no todos los investi-
gadores tienen acceso a ellos y el costo de estimacién es aproximada-
mente el doble del que resulta cuando se utiliza la regresién ordinaria.

En vista de lo anterior, se ha procurado probar qué ventajas po-
drian obtenerse utilizando el sistema Tobit. Los resultados ilustrativos
aparecen en el cuadro 9, que muestra los factores de proporcionalidad
estimados del sistema de regresién por minimos cuadrados y las diferen-
cias entre las estimaciones de éste y las del sistema Tobit. Cabe sefialar
que los coeficientes estimados no pueden compararse directamente.
En el sistema de regresién por minimos cuadrados, el factor de propor-
cionalidad estimado ;) es simplemente

9+ X3¢ (13)

en que ¢ es la estimaci6én por el sistema de regresién por minimos cua-
drados del vector pardmetro y X; el vector de las covariables del casi-
llero i. No obstante, en el caso del sistema Tobit, los valores esperados
son

$i=X;e P (x0/6) + 60 (X, ¢/6) (14)

en que ®es la funcién de distribucién y p la funcién de densidad de la
normal estdndar y ¢ la estimacién de la desviacién estindar de los erro-
res.
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Sin embargo, los signos de todos los coeficientes son los mismos
y se estima que los mismos coeficientes son no significativos, sea que
se utilice el sistema de regresién por minimos cuadrados o el Tobit.

Al examinar el cuadro 9 se aprecia que el patrén de las estimacio-
nes es el mismo (lo que es seguro, puesto que las magnitudes relativas y

Cuadro 9

ESTIMACIONES DE LOS FACTORES DE PROPORCIONALIDAD DE
CADA CASILLERO* BASADAS EN REGRESIONES ORDINARIAS
Y TOBIT. METODO IIIb

(Continfia)
SRI LANKA
Regresién ordinaria
PO P1
EMO EM1 EM2  EM3 EMO EM1 EM2 EM3

EFO 1,89 1,67 1,47 1,26 1,86 1,65 144 1,23
EF1 1,56 1,34 1,13 0,92 1,53 1,31 1,11 0,89
EF2 1,33 1,11 0,90 0,69 1,30 1,08 0,88 0,66
EF3 1,10 0,88 0,68 046 1,07 0,85 0,65 0,43

Resultado segiin el sistema de regresién ordinaria menos resultado seglin la
regresién Tobit

PO P1
EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3
EF0 0,04 0,08 0,21 0,43 -0,01 0,11 0,23 0,44
EF1 0,05 0,11 0,17 0,30 0,07 0,12 0,18 0,30
EF2 0,10 0,12 0,14 0,21 0,12 0,13 0,14 0,20
EF3 0,23 0,19 0,15 0,14 0,23 0,18 0,14 0,12
Numero de HN (ponderado)
PO P1
EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3
EFO 111 80 10 — 1470 896 97 6
EF1 388 684 293 37 4086 5381 1317 112
EF2 184 746 782 112 1448 3063 1934 554
EF3 29 124 475 443 87 361 618 827
* Para definicidén de los casilleros véase el cuadro 4.
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Cuadro 9

ESTIMACIONES DE LOS FACTORES DE PROPORCIONALIDAD DE
CADA CASILLERO* BASADAS EN REGRESIONES ORDINARIAS
Y TOBIT. METODO IIIb

COREA
Regresion por minimos cuadrados

(Conclusién)

EMO EM1 EM2

0CO OCl1 0C2 0OC0O OCl 0OC2 OCO OC1 oOC2

EFO0 1,71 1,79 1,60 1,35 143 1,25 1,23 1,32 1,13
PO [ EF1 146 1,58 1,36 1,11 1,19 1,00 0,99 1,07 0,89
EF2 1,43 1,51 1,33 1,07 1,16 097 096 1,04 0,85
EF3 1,07 1,15 096 0,71 0,79 0,61 0,59 0,68 049
EFO0 1,78 1,86 1,67 142 1,50 1,32 1,31 1,39 1,20
P1 EF1 1,53 1,62 1,43 1,18 1,26 1,07 1,06 1,15 0,96
EF2 1,50 1,58 140 1,14 1,23 1,04 1,03 1,11 0,92
EF3 1,14 1,22 1,03 0,78 0,86 0,68 0,66 0,75 0,56

Resultado seglin la regresion ordinaria menos resultado segiin la regresion Tobit
EMO EM1 EM2

OoCoO OC1 0C2 OCo OC1 0C2 0CO OC1 o0C2

EF0  002-0,08 008 0,17 0,11 019 029 026 0,29
PO |EF1 0,10 002 013 0,6 013 0,16 025 023 0,23
EF2 0,01 0,04 0,14 0,17 0,4 016 024 023 0,22
EF3 024 021 022 0,16 0,16 012 0,17 0,19 0,11
EF0 -0,06 -0,18 0,02 0,12 0,06 015 027 023 027
Pl |EF1 0,04 005 008 0,14 009 0,14 024 022 0,22
EF2 006 -0,02 0,10 0,14 0,10 0,15 0,24 022 0,22
EF3 022 0,19 021 0,16 0,16 013 0,19 020 0,14

Nidmero de hijos nacidos

EMO EM1 EM2

0oCo 0C} 0C2 0CoO OcC1 0C2 0Co0 OcCl1 oC2

EF0 2862 63 325 206 20 58 39 2 10
PO |[EF1 1960 109 381 1187 104 321 70 10 9
EF2 442 51 116 610 190 290 48 66 84
EF3 89 40 29 245 282 86 113 261 89
EFO 178 94 454 19 11 62 2 5 7
P1 EF1 119 140 518 99 291 727 13 25 41
EF2 39 120 290 60 464 792 3 201 369
EF3 54 69 68 48 498 384 54 1432 636

100



los signos de los coeficientes fueron los mismos) pero, en general, los
estimados por minimos cuadrados son mayores. Este resultado podria
parecer sorprendente ya que cabria pensar que los niveles estimados
deberfan tener la misma media. En realidad, la media obtenida por
regresion ordinaria debe ser la de la muestra en su conjunto, pero las
regresiones Tobit no muestran esta caracteristica. Por lo tanto, conclui-
mos que el nivel global de mortalidad que entrafia el sistema Tobit debe
ser demasiado bajo. Sin embargo, si lo que interesa no son los valores
esperados reales de cada casillero sino la determinacién de la magnitud
y direccién de las covariables relacionadas con la mortalidad, la regre-
sién por el sistema Tobit deberia proporcionar mejores estimaciones
de los coeficientes. ;En qué se distinguen? La respuesta no deja de ser
vaga, pero se puede repetir una observacién. Como ya se dijo, todos los
coeficientes tienen el mismo signo y las mismas variables son considera-
das no significativas sobre la base de pruebas estindar. Mis alld de esto,
es dificil generalizar, ya que en el modelo Tobit los efectos de las co-
variables en la variable dependiente no son aditivos. De ahi que se
observe, por ejemplo, que dentro de EMO* el efecto de aumentar el
grado de instruccién del padre es mayor en el sistema de regresion por
minimos cuadrados que en el Tobit, pero dentro de EM2* (¢ EM3%)-
resulta lo contrario. Asi, pues, llegamos a la conclusién de que si se
dispone oportunamente de un paquete Tobit, hay que usar este sistema
conjuntamente con el de regresién por minimos cuadrados, pero que
si se utiliza exclusivamente el sistema de regresién por minimos cua-
drados hay pocas probabilidades de realizar deducciones erradas.

E.  Comparacion de los METODOS II y Illc

A continuacién comparamos los métodos que utilizan una trans-
formacion logito: los METODOS II y diversas versiones del METODO
Illc. Obsérvese que el METODO Illc se basa en mds informacién que
el METODO 1I ya que se necesitan las fechas de nacimiento (aunque no
las de defuncién) de los hijos fallecidos. El cuadro 10 muestra los coe-
ficientes estimados para el METODO 1 y el cuadro 11 aquellos corres-
pondientes a diversas versiones del METODO IIlc. Cabe sefialar que en
casos como la ecuacién (7) en que se da el modelo sin restricciones
del valor A;, los valores a ya no pueden compararse directamente
puesto que ‘el efecto de encontrarse en el casillero i alterard fanto el
valor 4, como el valor C; de la ecuacién (10). Ademds, hay que obser-
var que tanto en Sri Lanka como en Corea las estimaciones del valor

* Las definiciones figuran en el cuadro 4.
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Cuadro 10

COEFICIENTES ESTIMADOS PARA LOS METODOS IT Y IV

Variable* 11 v
Sri Lanka

P1 —0,038** —0,038%*
EM1 —0,251 -0,132
EM2 —0,481 -0,344
EM3 -0,720 —0,728
EF1 —-0427 -0,252
EF2 —0,697 -0,453
EF3 -0,942 -0,801

C 2,088 ——
Corea

P1 0,087%* 0,066**
EM1 -0.443 -0,292
EM2 -0,619 -0,469
EF1 -0,341 -0,182
EF2 -0,383 -0,209
EF3 -0,830 -0,639
0oCl1 0,126** 0,104**
0C2 ~0,094%* —0,073%*
C 1,986 ——

* Para la definicion de las variables, véase el cuadro 4.

*E No significativo en el nivel de 0,05.

- del modelo sin restricciones suelen ser negativas, pero el propio valor
estimado de C; nunca podria ser negativo porque los valores A negati-
vos son dominados por los valores A, positivos. En los dos modelos
restrictivos, las variables que se estiman significativas son las mismas de
antes. Como los coeficientes estimados no pueden compararse fdcil-
mente, el cuadro 12 muestra las estimaciones de g . de acuerdo con los
diversos métodos. Debido a que los resultados de las dos versiones
menos restrictivas del METODO 1IIc (pardmetros A; distintos, y A. = 0
para todos los valores j # 0) son andlogos, en esta oportunidad s6lo se
dan aquellas correspondientes a un valor dnico A = A para la pobla-
cion.

En Sri Lanka, los dos modelos restrictivos dan estimaciones de
los pardmetros y valores pronosticados de g. bastante andlogos; el
incremento del grado de instruccién —sea del padre o de la madre—
tiene un efecto monoténicamente negativo en la mortalidad. El valor
estimado de 7, (1,38) es significativamente diferente de 1,0; por
otra parte, no puede rechazarse la hipdtesis de que todos los valores
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Cuadro 11

COEFICIENTES ESTIMADOS PARA DIVERSAS VERSIONES DEL
METODO lllc

Variable*
Sri Lanka
P1 43 —0,030** —0,027** —0,111**
Y —0,034%**
EM1 o -0,168 -0,153 0,412%*
Y 0,241%*
EM2 [} -0,382 -0,352 —0,337**
Y 0,009**
EM3 o -0,780 -0,724 -3,390
Y —1,067**
EF1 [ ~0,243 -0,239 —0,327**
Y 0,037**
EF2 @ -0,459 -0,457 —0,669**
Y -0,090**
EF3 o -0,789 -0,782 —0,574**
¥ 0,086**
C « 0,759 1,632 1,646
Y 1,378 1,381
Corea
Pl o 0,069 -0,018 —0,235%*
0% —0,091**
EM1 o -0,309 -0,165 —0,416*%*
Y —0,116**
EM2 ¢} -0,510 -0,266 -6,272
Y -2,514
EF1 a —0,191 -0,105 —0,666**
Yy —0,244**
EF2 o -0,218 -0,076 0,193**
¥ 0,104**
EF3 o -0,659 -0,458 —1,036**
Y —0,239%**
0OCl1 [+ 0,106 0,047 0,759**
¥ 0,306%*
0C2 o -0.083 —0,035 1,560%*
04 0,687**
C o 0.679 7,154 7.756
Y 3,806 4,071
* Para la definicién de las variables, véase el cuadro 4.

*k No significativo en el nivel de 0,05.

Y= 0 (j # 0). En Corea, los resultados obtenidos son bastante dife-
rentes. En el modelo mds restrictivo (v, = 1, v; = 0, j # 0), los resul-
tados son cualitativamente idénticos a los antes’obtenidos. Sin embar-
g0, cuando se permite que 7y, varie a partir de 1,00, su estimacién
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ESTIMACIONES DEL g

Cuadro 12

PARA CADA CASILLERO* OBTENIDAS A PARTIR

‘il Y DE DOS VERSIONES DEL METODO 1llc

DEL METODO
(Contintia)
SRI LANKA
METODO II
PO P1
EMO EM1 EM2 EM3 EMO FM1 EM2 M3
EFO0 0,146 0,130 0,116 0,100 0,143 0,128 0,114 0,098
EF1 0,119 0,103 0,088 0,071 0,117 0,101 0,085 0,069
EF2 0,102 0,085 0,069 0,052 0,099 0,083 0,066 0,049
EF3 0,086 0,068 0,052 0,034 0,083 0,065 0,049 0,031
METODO IIlc - un pardmetro Yy = 1, Y= 0(j#0)
PO P1
EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3
EF0 0,149 0,128 0,106 0,074 0,145 0,125 0,104 0,072
EF1 0,120 0,104 0,085 0,059 0,117 0,101 0,083 0,057
EF2 0,099 0,085 0,070 0,048 0,097 0,083 0,068 0,047
EF3 0,073 0,063 0,051 0,035 0,071 0,061 0,050 0,034
METODO Iilc - dos parametros, V= 0(j#0)
PO P1
EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3
EFO 0,140 0,122 0,102 0,073 0,136 0,119 0,100 0,071
EF1 0,113 0,099 0,082 0,058 0,111 0,096 0,080 0,057
EF2 0,093 0,081 0,067 0,047 0,091 0,079 0,066 0,046
EF3 0,069 0,060 0,050 0,035 0,067 0,058 0,048 0,034

* Para definicién de los casilleros, véase el cuadro 4.

(3,81) no es demograficamente plausible; ademds, el grado de instruc-
cién del padre ya no tiene un efecto monoténico en la mortalidad y el
signo del coeficiente de la variable “lugar de residencia” cambia
(aunque sigue siendo no significativo). En cualquier nivel razonable de
significacion la hip6tesis de que v = 0 (j # 0) puede rechazarse aunque
algunos valores estimados de C; son muy poco plausibles (por ejemplo
en Sri Lankz aproximadamente 0,3 cuando el grado de instruccién de la
madre es elevado).
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Cuadro 12
ESTIMACIONES DEL g PARA CADA CASILLERO* OBTENIDAS A PARTIR

DEL METODO%I Y DE DOS VERSIONES DEL METODO Illc
(Conclusién)

COREA
METODO 11
"EMO EMI FM2

0oco 0C1 0C2 0Co 0C1 0C2 0OC0O 0OC1 OC2

EF0 0,140 0,147 0,134 0,112 0,120 0,106 0,100 0,109 0,094
PO EF1 0,118 0,126 0,112 0,089 0,098 0,083 0,077 0,086 0,071
EF2 0,116 0,124 0,110 0,087 0,095 0,080 0,074 0,083 0,068

EF3 0,086 0,095 0,080 0,055 0,064 0,048 0,042 0,051 0,035

EFO0 0,145 0,152 0,139 0,117 0,125 0,111 0,106 0,114 0,100
P1 EF1 0,124 0,132 0,118 0,095 0,104 0,089 0,083 0,092 0,077
EF2 0,121 0,129 0,115 0,092 0,101 0,086 0,080 0,089 0,074
EF3 0,092 0,101 0,086 0,061 0,070 0,055 0,048 0,058 0,041

METODO Illc - un parametro, v, = 1, . = 0 (f 0
0 i

EMO EM1 EM2

oco  0C1 oC2 OC0 0OC1 O0C2 OCO OC1 0OcC2

EF0 0.139 0,152 0,129 0,106 0,116 0,098 0,088 0,097 0,082
PO EF10,017 0,129 0,109 0,089 0,098 0,082 0,074 0,081 0,068
EF2 0,115 0,126 0,106 0,087 0,095 0,080 0,072 0,080 0,067
EF3 0,077 0,085 0,071 0,058 0,064 0,053 0,048 0,053 0,044

EF0 0,147 0161 0,137 0,112 0,123 0,104 0,094 0,103 0,087
Pl EF10,125 0,137 0,116 0095 0,104 0,088 0,079 0,087 0,073
EF2 0,122 0,133 0,113 0,092 0,102 0,086 0,077 0,085 0,071
EF3 0,082 0,090 0076 0,061 0,068 0,057 0,051 0,056 0,047

METODO Ilc - dos pardmetros, ’)} =0(j%0)
EMO EM1 EM2

0Cco 0OC1 0C2 0Co 0C1 O0C2 0CO0 0OCl1 0OcC2

EF0 0.085 0,088 0,082 0,073 0,076 0,070 0.066 0.069 0.064
PO EF1 0,077 0,080 0,074 0,066 0,069 0,064 0,060 0,063 0,058
EF2 0,079 0,082 0,076 0,068 0,071 0,066 0,062 0,064 0,060
EF3 0,055 0,058 0,053 0,047 0,049 0,046 0,043 0,045 0,041

EF0 0,083 0087 0,081 0,071 0,075 0,069 0,065 0,068 0,063
P1 EF10,076 0,079 0,073 0,065 0,068 0,063 0,059 0,062 0,057
EF2 0078 0081 0,075 0,067 0,070 0,064 0,061 0,063 0,059
EF3 0,054 0,057 0,053 0,046 0,049 0,045 0,042 0,044 0,041

*  Para definicion de los casilleros, véase el cuadro 4.
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El cuadro 12 muestra el contraste entre losresultados obtenidos en
Corea y en Sri Lanka. Dicho cuadro revela que en Sri Lanka las estima-
ciones de g5 son bastante similares segin los tres métodos. Por otra
parte, en Corea, las estimaciones correspondientes a la versibn mds res-
trictiva de los METODOS Ill¢ y II son prdcticamente idénticas, mien-
tras que las de la versién menos restrictiva del METODO Illc¢ son clara-
mente muy inferiores. No obstante, cabe sefialar que si hubiésemos opta-
do por comparar los valores g 209425, 5¢ habrra Ilegado a la conclusién
contraria; la version menos restrictiva del METODO IllI¢ habria pro-
porcionado estimaciones mds altas.

La explicacién de esta singular conclusién es bastante reveladora.
Si la mortalidad hubiese estado declinando se esperarfa un valor v,
superior a uno, ya que al aumentar ;) bajan los valores q,. de la nifiez
en relacién con los de la edad adulta. Como en estas poblaciones la
mortalidad ha ido disminuyendo, los hijos mayores deben haber enfren-
tado condiciones de mayor mortalidad que los menores®. Por lo tanto,
la transformacion logito vincula los valores g,. de los hijos mds pequefios
con los valores g,. de los hijos mayores que en términos relativos son
muy superiores. Como nuestro sencillo modelo no contiene una va-
riable explicita para obtener una tendencia cronolégica tanto en Sri
Lanka como en Corea, la tendencia se refleja en un valor Y0 superior a
uno.

Este tema puede ser objeto de mayor andlisis. Por ejemplo, para
estimar un valor Gnico de & y un valor Unico de v, para la pobla-
cidn en su conjunto, eliminamos las covariables. Tanto en Sri Lanka
como en Corea los valores de Y0 fueron atn superiores (1,67 y 4,12 res-
pectivamente) a los estimados incluyendo las covariables. Hay que
considerar que los valores pronosticados de g, que se obtienen corres-
ponden a la cohorte nacida hace x afios. Por lo tanto, las estimaciones
manifiestamente singulares de g5 que se obtienen en Corea cuando se
permite que vy, varfe de 1,0 no son, después de todo, tan singulares ya
que se refieren a la mortalidad de personas nacidas alrededor de¢ cinco
afios antes de la encuesta, mientras que los valores pronosticados de
q < de acuerdo con todos los demds métodos corresponden a una com-
binacién de personas nacidas en cualquier momento en el pasado’.

3 , i1 . .
Obsérvese que se utiliza la frase “hijos mayores” para hacer referencia a

la experiencia de mortalidad que puede ampliarse hasta los primeros afios de edad
adulta.

9 . . . .
Estas conclusiones se vieron reforzadas por las conclusiones de Boulier y

Paqueo (1980). Utilizando Ginicamente informacién sobre las personas nacidas
durante los quince afios anteriores a la encuesta, ellos obtuvieron estimaciones
mads bajas de y,. Cuando se incorporé ademds una tendencia cronolbgica, las es-
timaciones de ¥, declinaron aun mds.
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¢Qué enseflanzas pueden sacarse de este andlisis? Ante todo, el
pardmetro vy, es muy sensible a las variaciones de la mortalidad en el
pasado. El descenso de la mortalidad se traduce en estimaciones mds
altas de Yp- Segundo, las estimaciones de los efectos de las covariables
pueden verse muy afectadas. En Corea (pero no en Sri Lanka) cuando
se permite que varie 7, suelen cambiar el signo y la significacion de los
pardmetros de las covariables.

No puede resolverse a priori cudles resultados son correctos, pero
la evidencia que se presentard a continuacién confirma lo discutible
de las estimaciones de la funcién logito de dos pardmetros. Por lo
tanto, recomendarfamos rechazar los resultados del logito de dos para-
metros si v, se sitia muy por fuera del recorrido de plausibilidad (por
ejemplo 0,7 a 1,3). Podria procurarse eliminar el problema del des-
censo de la mortalidad incluyendo una tendencia cronolégica lineal.
Lamentablemente, esta clase de variables es casi colineal con el término
n [Q5(a)/(1-Q5%a))]. Otra posibilidad seria limitar la atencién al pa-
sado reciente incluyendo en el andlisis solo a los hijos nacidos, por
ejemplo, en los ultimos diez afios; sin embargo, es probable que en este
caso no convenga elegir la funcién logito de dos pardmetros debido a
que el papel fundamental de 7 es regir la relacion entre la mortalidad
de los hijos menores y la de los mayores (adultos); si falta la Gltima
experiencia, tal vez sea preferible limitar y, a uno. Por 0ltimo, otra
posibilidad es adoptar un valor Q%) que ya contenga una tendencia
cronolégica. Al respecto, vale la pena reiterar que las pruebas con di-
ferentes estdndares, a que se alude en la seccién A revelaron que los
coeficientes eran relativamente estables; naturalmente, un “estindar”
puede interpretarse como tendencia cronoldgica sobrepuesta a otro
estdndar.

F.  Comparacion del modelo de los riesgos proporcionales
con otros modelos

Finalmente, se examina el modelo de los riesgos proporcionales
(METODO IV). A nuestro juicio, es probable que las estimaciones basa-
das en el modelo de los riesgos proporcionales sean las mejores posibles,
ya que se utiliza toda la informacién sobre la mortalidad (fechas de na-
cimiento y de defuncién) y porque el modelo de mortalidad se estima
a partir de la informacién en vez de ser impuesto por el investigador.
Sin embargo, como ya se observo, en este caso es posible que el supues-
to de proporcionalidad sea menos vélido.

Si se establecen como norma de comparacién las estimaciones
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de los efectos de las covariables del METODO IV, los resultados de los
demds métodos son todo un éxito. Las estimaciones de los pardmetros,
que figuran en el cuadro 10, son muy similares a las obtenidas antes; en
otros términos, todos los signos de los coeficientes y todos los resulta-
dos de las pruebas de significacién de la madre o del padre tiene un
efecto monotdnico y negativo en la mortalidad de la prole.

A continuacién, se comparan las estimaciones de g «; ellas apare-
cen en el cuadro 12. Al considerar primero los resultados correspon-
dientes a Corea, se comprueba facilmente que las estimaciones por re-
gresion ordinaria del METODO IIIb son inferiores a las del modelo de
los riesgos proporcionales. Sin embargo, este resultado se comprende
ficilmente cuando se compara el patrén deq,. estimado de acuerdo con
el modelo de los riesgos proporcionales con el de la tabla de vida
modelo “oeste” utilizada en el METODO IIIb. Como puede verse en el
grifico 2 respecto del grupo de referencia (omitidas las categorfas), la
mortalidad aumenta de manera mds marcada que en el “oeste”. En con-
secuencia, si a manera de comparacion se hubiesen elegido las estima-
ciones de ¢ ] en vez de g 59 los resultados habrian sido precisamente
opuestos, y el modelo de los riesgos proporcionales habria dado una
mortalidad inferior. Ambos “estindares” se cruzan en algin punto
entre las edades 1 y 5. En Sri Lanka se da un panorama similar. La
mortalidad se eleva de manera mds marcada con la edad que en el mo-
delo “oeste”, aunque la disparidad no es tan grande como en Corea.
El resultado es que, en el cuadro 13, los METODOS 1V y IIIb ofrecen
estimaciones de gf5/ de nivel muy similar; el METODO 1V da estima-
ciones mds altas en veinte casos y mds bajas en doce casos. De esta
manera, en Sri Lanka los dos “estdndares” se cruzan alrededor de los
cinco afios. Si se hubiese elegido para comparacién la edad 1, las esti-

maciones del METODO IV serfan inferiores en todos los casilleros'©.
1o Si se parte de la base de que las mejores estimaciones son las del METODO
IV, cabe observar que las estimaciones hechas por la regresién Tobit en el METO-
DO MIb que, segin se sefiald son muy inferiores a las obtenidas por ¢l sistema de
minimos cuadrados ordinarios, subestimarian marcadamente el nivel global de la
mortalidad. Esta conclusién fortalece nuestra deduccién anterior de que las esti-
maciones por el método de minimos cuadrados son preferibles a las del sistema
TOBIT. Obsérvese que la conclusién de que se subestima la mortalidad en todas
las edades se desprende del hecho de que el modelo estimado es un miitiplo cons-
tante del estdandar. En el caso del modelo de funcién logito de dos parimetros, la
pendiente de la curva de mortalidad se eleva con la edad al aumentar 7y,; como
Yo > 1, en las edadcs inferiores el nivel global de mortalidad es mds bajo mientras
que en las edades mayores el nivel global de la mortalidad es mas alto que cuando

0= 1. Remitiéndose nuevamente al cuadro 12 se comprueba que las estimacio-
nes del METODO II por regresioén ordinaria se asemejan a las del METODO 1ITb
mientras que las estimaciones del METODO IV son similares a las del METODO
Illc ('70 =1).
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Cuadro 13

ESTIMACIONES DE LOS VALORES %PARA CADA CASILLERO* A

PARTIR DE LOS METODOS IV Y IIIb i
(Continua)

SRILANKA

METODO IV

PO P1

EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3

EF0 0,154 0,136 0,112 0,077 0,148 0,131 0,108 0,075
EF1 0,122 0,107 0,088 0,061 0,117 0,104 0,085 0,058
EF2 0,101 0,089 0,072 0,050 0,097 0,086 0,070 0,048
EF3 0,072 0,064 0,052 0,036 0,070 0,061 0,050 0,034

METODO IlIb, por regresién ordinaria

PO P1

EMO EM1 EM2 EM3 EMO EM1 EM2 EM3

EFO0 0,143 0,126 0,111 0,095 0,141 0,124 0,109 0,093
EF1 0,118 0,101 0,086 0,069 0,115 0,099 0,083 0,067
EF2 0,100 0,084 0,068 0,052 0,098 0,082 0,066 0,050
EF3 0,083 0,067 0,051 0,035 0,081 0,064 0,049 0,032

* Para la definicidn de los casilleros, véase el cuadro 4.

Es importante observar que los efectos del descenso (o aumento)
de la mortalidad en las estimaciones correspondientes a los modelos de
los riesgos proporcionales y de la funcién logito de los dos pardmetros
son muy diferentes. La mejor manera de ver las diferencias es elimi-
nando las covariables. En este caso, el modelo de los riesgos proporcio-
nales se convierte en una tabla de vida tradicional. En condiciones de
descenso de la mortalidad, los valores M,  reflejan combinaciones de la
experiencia de todas las personas que sobrevivieron la edad x o supe-
rior. Por lo tanto, a manera de aproximacién general, las estimaciones
de la mortalidad de los hijos pequefios refleja la mortalidad infantil
media en el pasado, ya que la mayoria de las mujeres casadas en dura-
ciones del matrimonio de 0 a 34 habrdn tenido hijos expuestos a la
mortalidad en la primera infancia. Sin embargo, las estimaciones de
la mortalidad a edades superiores se basaydn cada vez mds en experien-
cias mds recientes (y mds favorables) ya que, por ejemplo, los hijos que
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Cuadro 13

ESTIMACIONES DE LOS VALORES q6 PARA CADA CASILLERO*

A PARTIR DE LOS METODOS IV Y Iilb ;
(Conclusion)

COREA

METODO IV

EMO EM1 EM2

oco  ocC1 0C2 OCO OC1 0OC2 0CO0 OCl1 0cC2

EF00,147 0,162 0,138 0,112 0,124 0,105 0,095 0,105 0,089
PO |EF1 0,124 0,137 0,116 0,095 0,104 0,088 0,080 0,088 0,074
EF2 0,121 0,134 0113 0,092 0,102 0,086 0,078 0,086 0,073
EF3 0,081 0,089 0,075 0,061 0,067 0,057 0,051 0,057 0,048

EF0 0,157 0,172 0,147 0,120 0,132 0,112 0,101 0,112 0,094
P1 (EF1 0,132 0,146 0,124 0,101 0,111 0,094 0,081 0,094 0,079
EF2 0,129 0,142 0,121 0,098 0,108 0,092 0,083 0,092 0,077
EF3 0,086 0,095 0,080 0,065 0,072 0,061 0,055 0,061 0,051

METODO 1IIb, segin la regresidn ordinaria

EMO EM1 EM2

0oco0 0OC1 0OC2 OCO0 OC1 OC2 OCoO O0OC1 ocC2

EF00,129 0,135 0,121 0,102 0,108 0,094 0,093 0,100 0,085
PO [EF1 0,110 0,117 0,103 0,083 0,090 0,076 0,075 0,081 0,067
EF2 0,108 0,114 0,100 0,081 0,087 0,073 0,072 0,079 0,064
EF3 0,080 0,087 0,073 0,054 0,060 0,046 0,045 0,057 0,037

EF0 0,134 0,140 0,126 0,107 0,114 0,099 0,099 0,105 0,091
Pl |[EF10,116 0122 0,108 0,089 0,095 0,081 0,080 0,086 0,072
EF2 0,113 0,120 0,105 0,086 0,093 0,078 0,078 0,084 0,070
EF3 0,086 0092 0078 0,059 0,065 0,051 0,050 0,057 0,042

cumplieron los 30 afios, s6lo lo habrdn hecho en los ltimos cinco afios.
En cambio, el modelo de funcién logito de dos pardmetros refleja la
mortalidad acumulativa; gf30) corresponde a los ultimos 30 afios de
mortalidad, mientras que g(5) corresponde dnicamente a los ultimos
cinco afios. De esta manera, si la mortalidad ha variado, las pendientes
de las curvas “estindares” ajustadas serdn diametralmente diferentes.
Sin embargo, ambas curvas deben cruzarse en algtn lugar en el rango de
edades de la prole en estudio.
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Grifico 2

COMPARACION DEL MODELO ESTIMADO DE g, DE ACUERDO CON
LOS METODOS IIIb Y IV PARA LA CATEGORIA ESTANDAR
(Variables omitidas)

qx COREA qx SRI LANKA
17 -1 ) 17 9 Método IV _ -
Método IV_ _ -
15 4 - DR
13 1 13 5
A1 4 114
.09 4 .09 4
.07 - .07
.05 ~ .05
.03 4 034
.01~ .014
[ T A N N S [ S T N B S SN T N |

[== T
Ll
N
w

456789 10 Edad 0123456 789 10

V.  Conclusiones metodologicas

La realizacién de pruebas bastante exhaustivas con los distintos
métodos de estimar las covariables de la mortalidad en la nifiez permi-
ten llegar a las siguientes conclusiones:

1)  Los signos, magnitudes relativas e inferencias acerca de la signifi-
cacién de las estimaciones de los pardmetros son robustos en ausencia
de informaci6én sobre las fechas de fallecimiento y de nacimiento. En
general, si no se hubiese dispuesto de dicha informacién se habria
llegado a las mismas conclusiones.

2)  Paralograr resultados ‘pricticamente idénticos a los obtenidos
a partir de técnicas estadisticas mds complejas y onerosas —tales como el
sistema Tobit y el de la funcién logito— pueden utilizarse los proce-
dimientos relativamente sencillos de la regresion ordinaria.

3) Cuando no hay informacién disponible sobre las fechas de naci-
miento de los hijos o sobre las edades de los hijos sobrevivientes, hay
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que introducir un indice sustitutivo de la exposicion de los hijos al
riesgo de morir. En general, parece decididamente preferible basar este
indice en la duracién del matrimonio y no en fa edad de la mujer, por
lo menos en las sociedades en que los hijos nacen predominantemente
dentro del matrimonio. También parece aconsejable basar las estima-
ciones de la exposicién en los promedios acumulados de hijos de todas
las mujeres (por duracién del matrimonio) y no de subgrupos de muje-
res, mds que nada para evitar problemas por el tamano reducido de la
muestra.

4)  En parte debido a la conclusién 3), no vale mucho la pena agrupar
inicialmente a las mujeres en categorias (como en los METODOS 1a, Ib
y llla). Los procedimientos Ic y 1Ib resultan tan bien o mejor, son mas
sencillos de aplicar y presentan mayor flexibilidad para el andlisis ya
que se adaptan facilmente a variables independientes continuas.

5)  Las conclusiones (1) y (2) se aplican sélo a los modelos que se
han utilizado aqui, en que el efecto de una covariable en la funcién de
mortalidad gfa), gfa)/p(a), o (2) no varia con la edad. Si hay interac-
ciones entre las funciones de mortalidad y las covariables, entonces los
METODOS I.IIT serdn inapropiados. Sin embargo, una extensién del
modelo de riesgos proporcionales permite al investigador verificar si hay
interaccion entre la funcién de riesgo y las variables explicativas.
Trussell y Hammerslough (1981) examinan este enfoque mds a fondo y
encuentran que tales interacciones son importantes en Sri Lanka.

Este método se recomienda, por lo tanto, si se dispone de los
datos apropiados.

V1. Conclusiones de fondo

Los modelos que hemos ensayado son muy sencillos, puesto que
los fines del trabajo era metodoldgicos. Por lo tanto, cualquier con-
clusién de fondo estd sujeta a limitaciones importantes. Meegama
(1980), presenta una investigacién mds detallada de la mortalidad en
Sri Lanka, basada en parte en informacién de la Encuesta Mundial
de Fecundidad. Sin embargo, consideramos que casi todos los métodos
examinados (salvo los METODOS Ia y la variante de edad del METODO
Ib) muestran con precisién las diferencias de clase de la mortalidad en
ambos parses. Las diferencias indicadas revelan que:

1) El lugar de residencia (urbano en contraposicion a rural) influye
muy poco en la mortalidad infantil, tanto en Sri Lanka como en Corea
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del Sur. De acuerdo con todos los métodos, los coeficientes parciales
relativos al lugar de residencia carecen de significacion. Desde el punto
de vista sustantivo, en ambos paises, el hecho de residir en un lugar
urbano en contraposicién a uno rural modifica menos del 7 por ciento
la funcién de mortalidad (METODO IV)'!. Este resultado concuerda
con el obtenido por Behm (1976-1979), quien muestra que el control
del grado de instruccién de la madre atentia marcadamente los efectos
medidos de la residencia urbano-rural en la mortalidad infantil en la
mayoria de los paises latinoamericanos investigados por él. Sugiere
que se ha puesto demasiado énfasis en los servicios médicos y de salud
piblica urbanos para explicar el {ndice mds favorable de la mortalidad
urbana y demasiado poco en la mejor situacién social de las personas
que residen en las ciudades. En ambos pafses, la mortalidad rural es
leve aunque insignificantemente inferior a la mortalidad urbana. Es
posible que los resultados obtenidos en Sri Lanka reflejen el hecho de
que el programa de salud es notable por el éxito de su enfoque de sa-
tisfaccion de las “necesidades bdsicas” en el sector rural (Isenman,
1978).

2)  En ambas poblaciones el grado de instruccién del padre y de la
madre guardan aproximadamente la misma relacién con la mortalidad
infantil. Cochrane (1980) ha examinado diez conjuntos de resultados
publicados en ocho trabajos sobre la importancia relativa y absoluta del
grado de instruccion de la madre y del padre para determinar los nive-
les de la mortalidad infantil de los pafses en desarrollo. Informa que
la elasticidad “promedio” del alfabetismo es de —0,13 para la madre y
—0,045 para el padre'?. Dos de esos diez conjuntos de resultados
son los de Caldwell (1979) quien comprob6 que en Nigeria la educa-
¢cién femenina influye muchisimo en la mortalidad. La explicacién de
Caldwell se relaciona mds que nada con las variaciones en el equilibrio

11 - .
Cabe sefialar que algunas de las personas que actualmente residen en

ciudades lo hicieron antes cn zonas rurales y a la inversa, de tal manera que el
efecto medido de la ubicacién actual en la mortalidad infantil tiene un leve sesgo
hacia 0.

12 El procedimiento es mas bien curioso, ya que arbitrariamente fija los coe-
ficientes no significativos en cero en vez de usar sus valores reales (que en una
ecuacién adecuadamente especificada deberian ser insesgados), descartando de la
ecuacion las variables cuyos coefjcientes no son significativos y reestimando los
coeficientes restantes. Tres de 'os diez estudios no proporcionan informacion
sobre el alfabetismo del padre; en estos estudios, es posible que se haya sobre-
estimado el efecto del alfabetismo femenino, ya que por lo general ambas varia-
bles estan altamente correlacionadas, Se define como alfabetismo el hecho de
haber completado tres afios de escolaridad.
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Cuadro 14

SRI LANKA Y COREA DEL SUR: EFECTO PARCIAL DE LOS ANOS DE
ESCOLARIDAD DEL PADRE Y DE LA MADRE EN LA MORTALIDAD
INFANTIL UTILIZANDO EL METODO IV
(RIESGOS PROFESIONALES)*

Factor de proporcionalidad en virtud
del cual la funcidén de la mortalidad de
los hijos se multiplica por los diversos
niveles de escolaridad.**

Padre Madre

Sri Lanka
Afios de escolaridad

0 1,0 1,0

1-5 0,777 0,876

6-9 0,636 0,709
10+ 0,449 0,483
Corea
Ninguno y algunos afios de ensefianza basica 1,0 1,0
Bdsica completa 0,834 0,747
Algunos afios de ensefianza media 0,811 0.626
Educacion secundaria completa 0,528 ’
* Descontados los efectos de la escolaridad del otro padre, la residencia

urbano-rural, y —en Corea— la categoria qcupacional del padre.

*k La funcién de riesgo se multiplica por ebP’ Z., en que Z es el vector de las
caracteristicas de un individuo y el vector Je los parimetros conexos. Los
valores presentados son simplemente e elevado a la potencia de los valores
de los pardmetros dados en el cuadro 10,

sexual y generacional del poder en las familias nigerianas inducido a
través de la educacion de las mujeres. Es posible que los grandes efec-
tos observados correspondan a la cultura. El cuadro 14 revela que, en
los dos paises en estudio, los efectos proporcionales del grado de ins-
truccién del padre y de la madre en la mortalidad son andlogos. Ambos
efectos son extraordinariamente grandes; en Sri Lanka, el hecho de que
el padre o la madre hubiesen completado diez afios de escolaridad
redujo la mortalidad infantil en 50 a 55 por ciento, mientras que en
Corea del Sur el hecho de haber terminado los estudios secundarios la
redujo 47 por ciento.

Tenemos la impresién de que varios estudios anteriores sobre los
efectos de la educacion en la mortalidad en la nifiez sobrestiman los

114



efectos del grado de instruccion de la madre (y quizd del padre) porque
utilizaron la edad de la madre como variable basica de indizacién de la
exposicién de los hijos al riesgo de morir. Como ya se observo, este
procedimiento confunde las diferencias de clase en la edad al contraer
matrimonio (esto es, 1a exposicién de los hijos) con las diferencias reales
de clase en la mortalidad de los hijos. En apoyo de este punto de vista
se observa que el cuadro 8 reveld que en Corea del Sur, al sustituir la
variante de la duracién del matrimonio por la variante edad del ME-
TODO Ib, el valor absoluto de ambos coeficientes de la educacién
femenina aumenta un promedio de 0,149. Sin embargo, los tres coe-
ficientes también aumentaron un promedio de 0,141 en valores abso-
lutos, de manera que, al menos en Corea del Sur, el sesgo no parece
depender del sexo. Sin embargo, en otras sociedades es muy posible
que sed selectivo si predominan relaciones distintas entre el grado de
instruccién y la nupcialidad. En todo caso, cuando se utilizan métodos
preferidos, el efecto decisivo de la educacién de la madre (y del padre)
se mantiene.

3)  En Coreadel Sur, la relacién del principal grupo ocupacional del
padre (empleado, obrero, agricultor) con la mortalidad, carece de signi-
ficacién. De esta manera, de los cuatro conjuntos de variables examina-
dos, no hay duda que en estos dos paises el grado de instruccién del
padre y de la madre es el factor dominante para pronosticar la morta-
lidad infantil. A menos que se disponga de informacién mds detallada
sobre las pricticas sanitarias del hogar, el acceso a servicios médicos, los
patrones de consumo, el saneamiento ambiental, el equilibrio de poder
de los sexos y otras variables pertinentes en los planos del hogar y de la
comunidad, no es posible deducir los caminos a través de los cuales
opera la educacién.
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ANEXO

Cuadro A

COEFICIENTE DE REGRESION QUE SE UTILIZA PARA ESTIMAR LOS
FACTORES DE AJUSTE k(i) SEGUN LA VARIANTE TRUSSELL CUANDO
LA INFORMACION SE CLASIFICA POR EDAD DE LA MADRL

Ecuacién de regresién: k(i) = a(i) +b(i) (P(1)[P(2)) *¢(i) (P(2)/P(3))

n 2) 3) 4) s) (6) N
Modelo  Edad i q(x)/D(j) afi) b(i) cfi)
Norte  15-19 1 q(1)/D(1) 11119 29287 0,8507
20-24 2 q(2)/D(2) 1,2390  ~0,6865  —0,2745
25-29 3 q(3)/D(3) 1,1884 0,0421  —0,5156
30-34 4 q(3)/D(4) 1,2046 0,3037  ~0,5656
35-39 5 q(10)/D(5)  1,2586 04236  —0,5898
4044 6 q(15)/D(6)  1,2240 04222 —0,5456
4549 7 q(20)/D(7)  1,1772 0,3486  —0,4624
Sur 15-19 1 q(1)/D(1) 1,0819  —3,0005 0,8689
20-24 2 a(2)/D(2) 1,2846  —0,6181  -0,3024
25-29 3 q(3)/D3) 1,2223 0,0851  —0,4704
30-34 4 q(5)/D(4) 1,1905 0,2631  —0,4487
35-39 5 q(10y/D(5)  1,1911 0,3152  —04291
40-44 6 q(15)/D(6)  1,1564 0,3017  —0,3958
4549 7 q(20)/D(7y  1,1307 0,2596  —0,3538
Este 15-19 1 a(1)/D(1) 1,1461  —2,2536 0,6259
20-24 2 q(2)/D(2) 1,2231  —~04301  —0,2245
25-29 3 q(3)/D(3) 1,1593 0,0581  —0,3479
30-34 4 q(3)/D(4) 1,1404 0,991  —0,3487
35-39 5 q(10)/D(5)  1,1540 02511  —0,3506
4044 6 q(15)/D(6)  1,1336 0,2556  —0,3428
4549 7 g(20)/D(7)  1,1201 02362  —0,3268
Oeste 1519 1 q(1)/D(1) 1,1415  =2,7070 0,7663
20-24 2 q(2)/D(2) 1,2563  —0,5381  —0,2637
25-29 3 a(3)/D(3) 1,1851 0,0633  —04177
30-34 4 q(3)//D&)  1,1720 02341  -0,4272
35-39 5 q(10)/D(S)  1,1865 0,3080  —04452
4044 6 q(15)/D(6)  1,1746 0,3314 04537
4549 7 q20)/D(7)  1,1639 0,3190  —0,4435
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