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La carencia de registros fidedignos de hechos vitales y de censos exac-
tos de población ha obligado a los demógrafos a idear procedimientos para e£ 
timar parámetros demográficos básicoss a partir de datos inexactos o incom-
pletos» El conjunto de dichos procedimientos conforma en la actualidad una 
lista extensa que incluye métodos que requieren sólo de información recolec-
tada en un solo censo o encuesta (Naciones Unidas, 1967; Carrier y Hobcraft, 
1971; Brass y Coale, 1968)o Se diseñan nuevas técnicas constantemente y las 
antiguas son de continuo probadas5 actualizadas o revisadas o Desafortunada-
mente 3 a menudo, transcurre mucho tiempo entre el descubrimiento de una téc-
nica y el momento en que está disponible» Por otra partes ia naturaleza del 
acontecer diario garantiza que los métodos se difundan tanto en medios eru-
ditos como en otros. 

En este artículo se presentan, de manera unificada diversos procedimien 
tos para estimar la mortalidad a base de respuestas a preguntas especiales 
formuladas en una sola vuelta de visitas de un censo o de una encuesta. Cori 
fiamos en que llenará algunos vacíos de la literatura existente» Aunque va-
rios de esos procedimientos habían sido elaborados previamente, en general no 
estaban disponibles» Además, hemos simplificado en gran medida los procedi-
mientos que ya existían. 

Uno de estos procedimientos, el de la sobrevivencia de hermanos, se apô  
ya en respuestas a una pregunta que nunca se incluyó en una encuesta numer̂  
sa. Otro procedimiento se basa en la sobrevivencia del cónjmge según la du-
ración del primer matrimonio; las respuestas nunca se tabularon de acuerdo a 
la duración, aunque las preguntas acerca de la sobrevivencia del cónyuge se 
han incluido en encuestas por muestreo y se han tabulado según la edad de la 
persona entrevistada» En general, las preguntas especiales en que se basan 
estos métodos, no han sido ampliamente incluidas en censos o encuestas. Se 
espera que, al dar a conocer estos procedimientos, esas preguntas especiales 
puedan ser incluidas en el futuro» Ellas podrán ser probadas rigurosamente, 
sólo cuando se haya reunido una cantidad suficiente de datos. 



Base teórica de los métodos 

La metodología subyacente es idéntica para cada método. En primer lugar, 
se distinguen datos estadísticos simples (tales como la proporcion de hijos fa-
llecidos respecto del total de hijos nacidos vivos, para una mujer de un grupo 
estándar de duración del matrimonio; o la proporción de primeros cónyuges que 
sobreviven al total de personas de un grupo estándar de edad o duración), que pu£ 
den obtenerse en la población mediante preguntas especiales. A continuación,pa 
ra esas mismas proporciones se definen las expresiones teóricas utilizando una 
notación demográfica uniforme. Finalmente, se calculan esas expresiones subst_i 
tuyendo en las expresiones formales diversas tablas modelo de vida^distribucio-
nes de fecundidad marital y distribuciones de nupcialidad. Las distribuciones 
modelo de fecundidad y nupcialidad en que se apoyan esos métodos para estimar la 
mortalidad, han sido descritas ampliamente en Population Index (Coale y Tru-
ssell, 197H) por lo que resulta adecuada en este documento una breve discusión 

Coale (1971) ha encontrado que la distribución de primeros matrimonios se 
comporta en forma uniforme y puede describirse con dos parámetros: a^, la edad 
a la que comienzan los primeros matrimonios; y k, el número de años, en la po-
blación observada, que incluye un año de experiencia matrimonial de la distribu 
ción uniforme. Los cambios de a y k transforman la escala de la frecuencia de o ^ — 
primeros matrimonios. McNeil (Coale y McNeil, 1972) ha encontrado una expre-
sión aproximada para los primeros matrimonios, que es de enorme utilidad en la 
estimación 

g(a) = (OjlQi+eS/k) exp(-0,174/k) (a-a^-* 6,06 k) - exp^ (-0,2881/k> 
-(a-a^- 6,06 k ) 7 (1) 

En cambio, no se ha encontrado una expresión aproximada para 

G(a) = g(x)dx, o 

pero G(a) puede calcularse fácilmente en forma numérica. Esta representación de 
G(a), si se multiplica por un factor E igual a la proporción de los que se ca-
sarán alguna vez, produce una aproximación de la proporción de alguna vez casa-
dos en cada edad de una cohorte. Se sabe que el promedio de la frecuencia de 
primeros matrimonios es a^+11,37. k; este promedio ha sido designado por Hajnal 



(1953) como la edadjnedÍA-aJ^atrámonio^de la población soltegg. (Singulate Mean 
Age at Marriagej SMAM). Presento^ además un método simple para calcularla a par 
tir de tabulaciones sobre la j^^orcion de solteros según grupos de edades. Es-
te dato estadístico se emplea en varios de los procedimientos de estimación que 
se presentan más adelante. Debe hacerse notar que SMAM y a^ definen • com|)±éta-
mente la frecuencia de primeros matrimonioSs dado que 

k = (SMAM - a ) / l l ,37 (la) o 

Henry (1961) ha encontrado que existe un comportamiento característico de 
la fecundidad por edad en las poblaciones donde el control de los nacimientos es 
escaso o nuloo El definió el control voluntario como la conducta que varía si^ 
temáticamente con la paridez^ ya sea que afecte o no a la fecundidad. Aun en el 
caso de costumbres tales como la lactancia o tabúes contra las relaciones sexu¿ 
leSs que afectan la fecundidad^ pero no se alteran con el aumento de la paridez, 
Henry llamó al comportamiento resultante fecundidad natural. Coale (1971) ha 
contrado que la fecundidad matrimonial o se comporta como la fecundidad natural 
o se desvía en forma regular de ella a medida que aumenta la edad. La razón en 
tre la fecundidad matrimonial y la fecundidad natural puede expresarse como 

r(a)/n(a) =M exp f m . v(a) 7 (2) 

El factor escalar M hace r(a)/n(a) igual a 1, a una edad arbitraria. Tanto 
n(a) como v(a) se suponen constantes en el tiempo y en la población. 

Coale y Trussell (1974) combinaron distribuciones de fecundidad matrimonial 
con distribuciones modelo de proporciones de alguna vez unidos, para obtener un 
vasto conjunto de distribuciones modelo de fecundidad por edad. • Estas han mos-
trado reflejar, notablemente bien, distribuciones empíricas, y esos modelos se 
han usado ampliamente en diversas aplicaciones. 

Hace aproximadamente unos veinte añosj Brass describió un sistema para es-
timar valores de 1 en tablas modelo de vida, el que se denominó por razones ob 
vias el sistema logito. Las descripciones de este sistema estuvieron confina-
das por muchos años en publicaciones no disponibles para una gran mayoría. Por 
lo tantOj hemos estimado aconsejable proporcionar una descripción más bien ex-
tensa de los orígenes y propiedades de este modelo, dado que lo hemos utilizado 
al desarrollar nuestros métodos. 



Brass ingresó al Departamento de Estadísticas de la Universidad de Aberdeen 
en una época cuando los procedimientos para analizar datos cuantitativos, part¿ 
cularmente los de bío-ensayos, eran aún un tema de investigación corriente y 
tal; los esfuerzos pioneros para desariKJllar tales procedimientos corresponden 
a D. J. Finney, Jefe del Departamento. La motivación stibyacente al sistema lo-
gito está profundamente enraizada en el bío-ensayo, y es pertinente una breve ex 
posición del problema y su solución. Supongamos que a diversos grupos de anima-
les se les administran diferentes dosis de una droga, y se registra la propor-
ción de aquéllos que mueren a causa de sobredosis. En cualquier población la 
tolerancia a la droga variará entre los sujetos; si la tolerancia de un indivi-
duo es menor que la dosis que" recibe, morirá. La respuesta a la dosis puede con 
siderarse dicotómica, O ó 1, porque muere o sobrevive. Entonces, uno de los prô  
blemas es estimar el promedio y la variancia de la distribución de la toleran-
cia en la población bajo tratamiento. Se ha encontrado que, si la cantidad de 
la dosis d es transformada por alguna función 0(d), la distribución respectiva 
se aproxima bastante a una distribución normal u otra bien conocida. Deestam^ 
ñera, la proporción esperada de individuos que mueren a causa de una dosis de-
terminada puede expresarse como el área bajo una curva normal, cuyo promedio y 
variancia son desconocidos bajo 0(d). Es sencillo transformar una.distribu£ÍQ-iL 

2 ^̂  " • ——— de promedio y y variancia a , en otra con promedio cero y variancia imitaría. 
— — ^ ^ ^ - — ^ 

El área bajo la densidad y bajo 0(d) cuyo promedio es y y variancia a es igual 
entonces, al área bajo la densidad transformada de acuerdo a 0(d) 

0(d) y 
- 2 - - -1 

a a 

Si la densidad correspondiente es normal, entonces el valor y tal que la 
proporción observada de aquéllos que mueren es igual al área bajo lav densidad 
normal con promedio 360 y variancia uno, se llama el probito; sala distribución 
corresponde a la secante cuadrada hiperbólica, entonces el valor se llama el lo 
gito. Se ha observado empíricamente que la relación entre el logito o probito 
de las proporciones que mueren y el logaritmo de las dosis (0(d) = log(d)), és 
una línea recta; esto quiere decir que 

logit (p) = a+ 8 log (d) 



las estimaciones de a y B corresponden^ por lo tanto 5 a estimaciones de u/a^ y 
l/o^ s respectivamente.—'̂  

Consideremos ahora a la edad como una dosis y q ̂  como la proporcion de per 
sonas que mueren a causa de una determinada dosis x de vida. Entoncess por an^ 
logias podemos encontrar una función 0(k) tal que el logito de q ĵ, que anotare^ 
mos Y(x)s sea igual a ffi -í- 0 0(x). Tal 0(x) siempre existe para una tabla de 
vida específica. Se postula que el mismo 0(x) es válido para la totalidad de ^ 
na clase de experiencia de mortalidad. No tenemos que conocer la forma de 0(x)3 
solo saber que existe. Entonces3 

Yjíx) = ai -i-Bi 0(x) 

Ygíx) = 02+02 . 
(3) 

Si hacemos Y igual al logito estándar, denotado de aquí en adelante Y , 
é¿ s 

entonces de (3) podemos expresar el logito de cualquier otra distrubicion de q^ 
. como 

Y(x) = a + 3 Yg(x) 
a 6 

Dondes a « cti - ^ „ ^ y 0 &1/B2 

El logito de la proporción de respuestas £ (por ejemplo^ defunciones) tal 
que O < p < I j se define como 

logit (p) = I In (p/(l-p)) 

Por lo tanto3 

Y(.x) = logit(q^) = I In ^^^^ = | In = -iogit(l^) (5) 
Ti 

1 , K̂ 1 , ^-^X 
X 

Si la distribución correspondiente es sech^j el valor estimado de 3 es una 
estimación de (l/a^)(12/tf^)3 puesto que la variancia de la distribución nor 
mal de sech^ es TT^/12. 



En consecuencia, (5) puede expresarse en términos de los valores 1 de lá tabla 
de vida^ y ésta es la forma usualmente empleada en el esquema de Brass 

. 1 - 1 R 1-1^ • 
• i In = a + I In = a + 6 Y (x) (6) 

Por analogía con el problema¡de bío-ensayo discutido anteriormente vemos 
que, con respecto a la transformación deconocida 0(x) y a la distribución están 
dar Y (x) (que aparece en el cuadzK» es un índice del nivel promedio de S 1f 
mortalidad. Haciendo las derivadas parciales de Y(x) respecto de a y de 3 ob-
tenemos 

- 2Y^(x) e2« + ^s '̂̂ ^ > 
J w " r S a ^ z b YCxMa i f o 

De (7) vemos que, para todo x, cuando disminuye a aumenta , mientras que el 
efecto de aumentar B es el cambio de concavidad en la función 1 alrededor de la 
edad en que 1 = 1/2; 1 crece, por debajo de esta edad y decrece por sobre ella, X" • 
Finalmente, s i la mitad de la población sobrevive a la edad a, entonces Y„(a)= 
= - a/3, mostrando nuevamente que - a/S es un índice del nivel de la mortalidad, 
aunque el nivel no tiene el significado estricto como en un modelo de un pará-
metro, por ejemplo, las tablas de vida de Coale-Demeny (1966). En un sentido 
burdo a cambia el nivel de-̂ mortalidad y 0 altera relación..entre la mortali-
dad adulta y la de_j^j:iiñez.-j-

Para ayudar a visualizar el efecto de los cambios de a y 0 sobré un ín-
dice global de mortalidad, hemos calculado para diversos valores de a y B las 
esperanzas de vida al nacer (véase el cuadro 2). 

Las tablas de vida generadas por la ecuación (6) han mostrado que ajustan 
de manera bastante razonable muchas distribuciones empíricas (Brass, 1971). En 
ciertos casos, puede elegirse un estándar diferente (Brass y Coale, 1968) tal 
como el africano, utilizado en Demography of l^opisal Africa» Eediante si 



Cuadro 1 
VALORES LOGITO EN UNA TABLA DE VIDA ESTANDAR 

0 — CO 20 -0,4551 40 -0,1816 60 0,2100 80 1,2375 
1 -0s8670 21 -0,4401 41 -0,1674 61 0,2394 81 1,3296 
2 -0,7152 22 -6,4248 42 -0,1530 62 0,2701 82 1,4284 
3 -O36552 23 -0,4103 43 -0,1381 63 0,3024 83 1,5346 

-0,6219 24 -0,3963 44 -0,1229 64 0,3364 84 1,6489 

5 -0,6015 25 -0,3829 45 -0,1073 65 0,3721 85 1,7722 
6 -0,5879 26 -0,3686 46 -0,0911 66 0,4097 86 1,9053 
7 -0,5766 27 -0,3549 47 -0,0745 67 0,4494 87 2,0493 
8 -0,5666 28 -0,3413 48 -0,0574 68 0,4912 88 2,2051 
9 -0,5578 29 -0,3280 49 -0,0396 69 0,5353 89 2,3740 

10 -0,5498 30 -0,3150 50 -0,0212 70 0,5818 90 2,5573 
11 -0,5431 31 -0,3020 51 -0,0021 71 0,6311 91 2,7564 
12 -0,5365 32 -0,2889 52 0,0177 72 0,6832 92 2,9727 
13 -0,5296 33 -0,2759 53 0,0383 73 0,7385 93 3,2079 
14 -0,5220 34 -0,2627 54 0,0598 74 0,7971 94 3,4639 

15 -0,5131 35 -0,2496 55 0,0821 75 0,8593 95 3,7424 
16 -0,5043 36 -0,2364 56 0,1055 76 0,9255 96 4,0456 
17 -0,4941 37 -0,2230 57 0,1299 77 0,9960 97 4,3758 
18 -0,4824 38 -0,2094 58 0,1554 78 1,0712 98 4,7353 
19 -0,4694 39 -0,1956 59 0,1821 79 1,1516 99 5,1270 

Cuadro 2 
ESPERANZA DE VIDA AL NACER EN TABLAS DE VIDA GENERADAS PARA 

VALORES SELECCIONADOS DE a Y B 

a 
"'•0,75 0,80 0,85 0,90 0,95 1,00 1,05 1,10 1,15 1,20 1,25 

-0,4 57,2 56,9 56,7 56,5 56,3 56,1 56,0 55,9 55,7 55,6 55,5 
-0,3 53,8 53,6 53,5 53,4 53,2 53,1 53,1 53,0 52,9 52,9 52,9 
-0,2 50,3 50,2 50,1 50,1 50,0 50,0 50,0 50,0 50,0 50,0 50,0 
-0 ,1 46,7 46,7 46,7 46,7 46,7 46,8 46,8 46,9 46,9 47,0 47,1 

0 43,1 43,1 43,2 43,2 43,3 43,4 43,6 43,7 43,8 43,9 44,1 
0,1 39,4 39,5 39,6 39,7 39,9 40,1 40,2 40,4 40,6 40,8 41,0 
0,2 35,7 35,9 36,0 36,2 36,5 36,7 36,9 37,1 37,4 37,6 37,8 
0,3 32,1 32,3 32,5 32,8 33,0 33,3 33,6 33,8 34,1 34,4 34,7 
0,4 28,6 28,9 29,1 29,4 29,7 30,0 30,3 30,6 30,9 31,2 31,6 



análisis factorial, Lederman y Breas (1959) han identificado cinco parámetros 
que serían necesarios para un sistema que representara de manera bastante apro 

o / 
ximada el doiíiinio de distribuciones empíricas que ellos examinaron.— Uno de 
los parámetros, el sexo, puede manejarse al tratar por separado hombres y muje 
res. El sistema logito de Brass contiene dos parámetros adicionales, aquellos 
que definen el nivel y la relación entre la mortalidad adulta y de la niñez. 
Brass ha propuesto recientemente (1975) una-extensión del sistema logito que se 
refiere a los dos parámetros restantes, y que identifican la forma de la fun-
ción de sobrevivencia en la niñez temprana y en las edades avanzadas, respect^ 
vamente. Es poco probable que esta ampliación no sea más que de interés teóri 
CO, a causa de su complejidad para el manejo y por las pequeñas diferencias que 
se obtendrían en una primera aplicación del sistema logito para estimar la mo£ 
talidad a jpartir de datos inseguros o incompletos. En resumen, el sistema lo-
gito de Brass representa razonablemente funciones de sobrevivencia. Su gran 
flexibilidad en las aplicaciones por computador es, • de cualquier modo, su ven 
taja fundamental para los modelos que se discuten en este documento. Para fa-
cilitar la interpretación, siempre denotaremos las distribuciones de mortali-
dad del informante mediante primas ( ' ) y las de sus cónyuges, hijos, hermanos 
u otros parientes, sin primas. Siempre suponemos iguales 1 y 1 ' ; la distin-
ción se hace sólo por razones de claridad. 

Modelos por edad versus modelos por duración 

Dos de los modelos para estimar la mortalidad que se discuten a continua-
ción, pueden formularse de manera-tal, que el procedimiento de estimación se 
apoye en observaciones agrupadas ya: sea por edad o por duración del matrimonio. 
Cada formulación tiene diversas ventajas y desventajas. Los modelos por dura-
ción requieren generalmente menos supuestos restrictivos que los modelos por' 
edad, y hay razón para creer que los errores de declaración para la .duración 

TJ Para.ser más exacto, ellos extrajeran sólo tres componentes principales. 
El primero que explicaba el 82 por ciento de la variancia, fue identifica-
do con el nivel. El segiindo (7 por ciento) y el tercero (t por ciento) re 
presentían la relación entre la mortalidad de la niñez y la adulta y los 
patrones en las edades avanzadas, respectivamente. 



son de menor monto y extension que los de la edad (Coales Hill y Trussellsl975) 
aunque se necesita más análisis para verificar esta pretensión. Dado que los 
procedimientos suponen que las observaciones se recuerdan correctamentej el mo 
délo por duración tendría una ventaja obvia. Las formulaciones por ..durácion 
poseen también la ventaja de limitar la experiencia de mortalidad o fecundidad 
a xm intervalo pequeño del pasados mientras que las formulaciones por edad in-
cluyen los efectos de un período de tiempo mas amplio. Desafortunadamente, son 
raras las obseJ?vaciones que registran la duración del matrimonio. Por lo tanto 
los modelos por duración son de aplicación limitada. Si el matrimonio, el par-
tOs y las relaciones sexuales no están intimamente ligados o si el matrimonio e£ 
tá mal definidos entonces los supuestos de los modelos por duración son obvia-
mente violados, y las estimaciones resultantes pueden ser representativas sólo 
de personas casadas, o tal vez totalmente sesgadas. Por ejemplo, si se utiliza 
como índice de control de fecundidad una secuencia observada de paridez según du 
ración del matrimonio, en un modelo en el cual la fecundidad ocurre sólo dentro 
del matrimonio, la inclusión en las parideces declaradas de nacimientos ilegí-
timos posteriormente legitimados en el matrimonio, producirá un índice sesgado 
de control de fecundidad. De manera similar, si las uniones son a menudo infor^ 
males, como ocurre en gran parte de América Latina, entonces la duración del ma 
trimonio no es un concepto bien definido. 

En la mayor parte de las formulaciones de los modelos por edad, se supone 
correcta la distribución de las personas en cada grupo de edades (Brass yCoale, 
1968; Sullivan, 1972; Trussel, IST t̂) porque se ha encontrado que el soslayar e£ 
te supuesto no provoca diferencias prácticas. Análogamente, los modelos por du 
ración a menudo ignoran la distribución por edad dentro de los grupos por dura-
ción (Sullivan, 1972; Coale, Hill yTrusell, 1975). Aunque hemos incluido ex-
plícitamente distribuciones por edad en nuestras formulaciones, hemos encontr^ 
do que su omisión produce diferencias pequeñas en las fórmulas referentes a la 
edad o la duración de los procedimientos de estimación. Sólo cuando el matrim£ 
nio se extiende en un amplio intervalo de edades, el impacto de la distribución 
por edad llega a ser considerable en la formulación por duración. 

En resumen, no hemos podido encontrar una cantidad suficientemente numero-
sa de poblaciones para las cuales existan datos por duración del matrimonio y 
edad, con el objeto de comprobar la superioridad de la formulación por edad o 
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por duración, de las técnicas de sobrevivencia de hijos o sobrevivencia del con 
yuge. Sugerimos qúê  en la medida que sea aplicable, se utilicen ambas formula 
ciones y se comparen las estimaciones résxiltantes, La elección de las distin-
tas estimaciones dependerá de la posibilidad de que los efectos de los errores 
en la declaración de la edad sobreponderen los efectos de la fecundidad extra-
matrimoniales o las xmiones informales. 

La sobrevivencia de hijos como un estimador de la 
mortalidad de la niñez 

Hoy en día, el procedimiento para estimar la mortalidad de la niñez, a par 
tir de la proporción de hijos fallecidos respecto del total de hijos tenidos por 
las mujeres destribuidas por grupos de edades es muy conocido. Fue propuesto 
por primera vez por Brass (1968) y posteriormente modificado por Sullivan (1972) 

^ ^ y Trussell (1974). El supuesto básico en que se apoyan todos estos procedimien 
tos es que la morteilidad ha permanecido constante en el pasado reciente. Hace 
poco tiempo, Feeney (1975) ha suprimido el supuesto que la mortalidad permanece 
constante. El efecto de una mortalidad en descenso sobre otras estimaciones,to 
davía necesita de importantes investigaciones. 

Sullivan también presento ima técnica para estimar la mortalidad de la ni-
ñez, a partir de observaciones de la proporción de hijos : fallecidos respecto 
del total de hijos tenidos por las mujeres distribuidas según la duración del m^ 
trimonio. Sin embargo, utilizó un conjunto muy restringido de distribuciones de 
fecundidad matrimonial. Empleando las tablas de vida modelo de Coale y Demeny 
(1966) él evito, con éxito una dificultad mayor que se discute a continuación. 

El modelo subyacente a cualquiera de las técnicas de estimación es perfe£ 
tamente claro. Sea r(a) la fecundidad matrimonial de una mujer de edad En 
tonces, la paridez de las mujeres casadas a la edad Jt y que han permanecido c^ 
sadas durante y años es . 

P(x,y) = r(a)da (8) 

Podría objetarse que los nacimientos ocurren a veces antes del matrimonio 
y aun cuando no haya fecundidad prematrimonial, existe algún retraso entre el 
matrimonio y el primer nacimiento. La segunda consideración no ha mostrado ser 
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importante (Coales Hill y l^ussellj 1 9 7 5 y la presencia de concepciones prema-
trimoniales no sesgará seriamente el modelo9 a menos que e3J.as sean considera-
bles. Supóngase que existen níxjy) mujeres que se casaron a la edad x̂  y tienen 
una duración del matrimonio de y añoSo Entonces la paridez media de las muje-

3/ res que se casaron a la edad x y que han estado casadas menos de 5 años es— 

P^(x} = /Q n(x,y)P(x,y)dy (9) 

Por lo tantos la paridez media de todas las mujeres con menos de cinco años de 
casadas es 

Suponiendo una forma estable para la estructura por edad de la poblaciónj puede 
escribirse 

n(x,y) = B g(x) l'(x-í-y) (11) 

donde g(x) es la distribución de frecuencia de primeros m.atrimonios y B es eln^ 
mero de nacimientos este año. De manera similar podemos definir P . P , Y P. 9 2 3 ^ 
como la paridez media de mujeres que han permanecido casadas 5-9s 10-1í<- y 15-19 
años, respectivamente» 

De los P(x3y) hijos tenidos por las mujeres que ahora tienen edad x-í-yyque 
se casaron a la edad Xj han fallecido 

r(a) q(x+y-a)das en que q^ = l - l ( x ) 

A través de una lógica idéntica a la recién expuesta, podemos encontrar una ex-
presión para el número de hijos fallecidos de las mujeres que han permanecido ca 
sadas 0-íf años. La psroporción de hijos fallecidos puede expresarse como 

e"^^l'(x+y) q(x•^y-a) da dy dx 
0 = ^ , , ^ ^ ̂ ^ ' 

^ g(x)e''' ' ' /5 e " "^ l'(x-í-y) f^^^Ha) da dy dx 

La deducción de-D^9 D̂  y D̂  es análoga. • - " " 
Se ignora aquí el efecto de la viudezs el divorcio y los nuevos matrimonios. 
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El haber considerado como estable la estructura por edadj no constituye 
una restricción seria dado que los efectos de cualquier estructura por edad ;so 
bre D .̂, a menos que sea bastante anormal, tienden a anularse. Entonces, sepue 
de ignorar, y a menudo se hace, la estructura por edad en la especificación de 
Dj, tanto para la formulación por edad como por duración. Sin embargo, no es 
tan obvio el efecto de las diferentes especificaciones de las distribuciones de 
q(x) y r(x). Se decidió experimentar en primer lugar el efecto sobre la técn¿ 
ca de Sullivan, de cambiar sólo la distribución de r(a). En vez de sus distr¿ 
buciones empíricas, se utilizaron las distribuciones modelo de fecundidad ma-
trimonial propuestas por Coale (1971); se mantuvieron las tablas modelo de vi-
da de Coale-Demeny. En una amplia comprobación realizada a base de datos del 
censo de Egipto de 191̂ 7, que se incluyen en la disertación doctoral de Nosseir 
(1975), las ecuaciones de regresión obtenidas del conjunto de distribuciones de 
fecundidad matrimonial produjeron estimaciones prácticamente ide'nticas de q^, 
qg, y q^ para las 25 gobernaciones de Egipto. Sin embargo, se obtuvo una mejô  
ría considerable con las estimaciones logradas a través de los modelos por du-
ración, respecto de cualquier modelo por edad; los ¿ estimados conformaron un 
patrón mucho más coherente en cada gobernación. Concluimos por consiguiente 
que, si las tablas de vida modelo de Coale-Demeny reflejan correctamente los pa_ 
trones reales de mortalidad, entonces las estimaciones con las ecuaciones de 
Sullivan son perfectamente adecuadas. 

Una de las cosas bellas de la técnica de mortalidad de la niñez, al utiH 
zar las tablas de vida de Coale-Demeny, es que las estimaciones de los ajustes 
necesarios para convertir las D̂  en valores de q^ específicos de tablas de vi-
da, son independientes del nivel de la mortalidad. La explicación de esta pr£ 
piedad sobresaliente es que en esas tablas de vida de un parámetro los valores 
de q^ correspondientes a distintos niveles de mortalidad son, casi siempre,mál̂  
tiplos escalares constantes de los valores q a distintos niveles. La razón 
entre los valores q^ del modelo Oeste, para distintos niveles, y aquellos del 
nivel 11 (e° = il5) que figuran en el cuadro 3, muestra esta propiedad. 

Por lo tanto la razón entre q y D., para distintos niveles de mortalidad 
3 11/ 

será prácticamente constante, ceteris paribus,— y las variaciones de , las 

V N. del T. Los restantes factores supuestos constantes-
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Cuadro 3 
RAZON ENT^ VALORES DE q^ PARA DISTINTOS NIVELES DE MORTALIDAD, 

Y VALORES q^ PARA EL NIVEL 11^ MODELO OESTE 

Nivel de mortalidad 
X 

5 7 9 11 13 15 17 

1 I973 1,1̂ 5 1,21 1,00 0,81 0,6f 0,4-9 
5 1,70 Ijífi^ 1,21 1,00 0,80 0,62 0,46 
10 1,68 1,43 1,21 1,00 0,80 0,62 0,45 
15 1,65 1,20 1,00 0,81 0,53 0,47 
20 1,61^ Iji+l 1,20 1,00 . 0,81 0,63 0,47 

razones serán originadas por otros factores que no permanecen igualess específ^ 
camente las distribuciones de nupcialidad y de fecundidad matrimonial . Las r£ 
gres iones de con varios índices de nupcialidad y fecundidad catrimonial ex 
plicarán, en consecuenciag la mayor parte de la variación en los factores de a-
juste. 

No obstante, la situación se torna más compleja, si se emplea el sistema lo 
gito de Brass. El término nivel de ^lortalidad ya no tiene un significado exa£ 
to. Los cambios en a y B» a pesar de que uno se mantenga constante y el otro v^ 
ríe, producen distribuciones de q^ que no son múltiplos unos de otrosj esta as£ 
veracion es ilustrada en el cuadro que muestra la razón entre q correspon-
dientes a distintos valores de a y 6. 

Reemplazando los valores de los parámetros a y 0 en la ecuación (6)5m en 
la ecuación (2), la edad media de la población soltera al matrimonio (SMAM)ya 
en la ecuación (la), y la tasa de crecimiento r , obtuvimos 6i}8 observaciones de 
P^y D̂  (i = la 2s 3, 5). Los rangos precisos de los parámetros se observan 
en el cuadro 5, Los distintos valores de a y g produjeron una variación tan 
considerable en los valores de que ninguna combinación de medidas de po-
sición de la nupcialidad y de la distribución de la fecundidad, puede explicar 
por sí sola la variancia., En realidad, una regresión de la forma " 
(P^/Pj) c SMAM explicó menos del uno por ciento de la variancia total» 



Cuadro «t 
RAZON ENTRE q^ PARA VALORES SELECCIONADOS DE a Y 6, CORRESPONDIENTES 

A DISTRIBUCIONES INTERMEDIAS DE q 

g = Os g varia 
X 0,80 0,85 0,90' 0,95 1,0 1,05 1,10 1,15 1,20 

1 1,33 1,24 1,16 1,08 1,00 0,93 0,86 0,80 0,74 
5 1,20 1,15 1,10 1,05 . 1,00 0,95 0,91 0,87 0,83 
10 1,17 1,13 1,08 1,04 1,00 0,96 0,92 0,88 0,84 
15 1,16 1,12 1,08 1,04 1,00 0,96 0,93 0,89 0,86 
20 1,13 1,10 1,07 1,03 1,00 0,97 0,94 0,91 0,88 

6 = 1 a varía 

X -0,4 -0 ,3 -0,2 -0 ,1 0 0,1 0,2 0,3 0,4 

1 0,49 0,59 0,71 0,84 1,00 1,18 1,39 1,62 1,88 
5 0,51 0,61 0,73 0,85 1,00 1,16 1,34 1,53 1,73 
10 0,52 0,62 0,73 0,86 1,00 1,16 1,33 1,51 1,70 
15 0,53 0,62 0,73 0,86 1,00 1,15 1,32 1,50 1,68 
20 0,53 0,63 0,74 0,86 1,00 1,15 1,31 1,47 1,65 

Cuadro 5 
RANGO DE LOS PARAMETROS EMPLEADOS PARA ESTIMAR LOS FACTORES 

Se DE AJUSTE PARA CONVERTIR D. EN VALORES DE 
1 

A. - Nupcialidad 
SMÁM = 17, 19, 21, 23 4 valores 
a^ =13 , 15 2 ' valores 

B.- Mortalidad 
a = -0 ,4 ; 0; 0,4 3 valores 
6 = 0,75; 1,0; 1,25 3 valores 

C.- Fecundidad Marital 
m = 0 ; 0,25; 0,50 3 valores 

D.- Tasa de Crecimiento 
r = 0,1; 0,2; 0,3 3 valores 
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Se supone que el parámetro 3 del sistema logito de Brass controla la reía 
cion entre la mortalidad adulta y la de la niñez, Al modificar gg no obstante, 
cambia el propio patrón de mortalidad de la niñez en forma importantes como puê  
de verse en el cuadro if. Aunque no se sabe mucho acerca de los patrones de mor 
talidad de la niñezg es poco probable que los patrones producidos por los cam-
bios en B̂ representen una estructura real de mortalidad. Si los patrones fue-
ran efectivamente representativosj entonces se necesitaría una variable explic£ 
tiva adicional en la regresión para tomar en cuenta la estructura de la mortal^ 
dad. Una variable tal puede ser Dĵ /Dj® ^ agregarla aumenta la proporción de va 
riancia explicada en ^ decir un aumento de 68 por cientOs pero 
con un costo considerable. En primer lugar3 es poco probable que los patrones 
modelo sean reales y, en segundo lugars es mas probable que P^^'^zca una¿ 
información relacionada más bien con la tendencia de la mortalidad que con su 
patrón en un instante particular. 

Cuadro 6 
COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL AJUSTE DE 

,a/ 
#" I r i I I I I «*?• r i t- r ' iM^^r « n i , , i LAS REGRESIONEŜ ' q /̂Dj=a-5-b EPSM+c(P,/P„)4-dÍD,/D^)-i-e 

Grupo de 
duración 

( i ) 
a b c d R2 Error 

estándar 
Coeficiente 

de 
variación 

0-!f 1,4141 -0,0016 0,0375 -0,1977 0,7408 0,00193 0,00157 
5-9 0,1649 -0,0014 0,0329 1,0525 0,6919 0,00168 0,00157 

10-14 -0,6214 -0,0015 0,0810 1,8976 0,7015 0,00157 0,00152 
15-19 -0,6569 -0,0015 0,0851 1,9205 0,7294 0,00149 0,00146 

a/ Cada regresión se basa en 648 observaciones^ cada coeficiente es significa 
tivo al nivel de O»001. 

Sin embargOj decidimos comprobar si un método de estimación de mortalidad 
de la niñez -basado en tablas de vida modelo de 2 parámetros y que incluye 
como indicador de la estructura- produciría resultados diferentes de aque-
llos obtenidos mediante métodos corrientemente aceptados. 
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Las ecuaciones para la estimación aparecen eh el cuadro 6.—'' Decidimos com 
probar las nuevas ecuaciones con base en los datos de Egipto (Nosséir, 1975). 
Los valores estimados de q^, obtenidos con el modelo (por duración) de Sullivan 
y con nuestro modelo, aparecen en el cuadro 7; las diferencias son pequeñas en 
realidad. Concluimos, por consiguiente, que las ecuaciones presentadas por 
Sullivan son robustas ante los cambios en los supuestos acerca de las estructu-
ras subyacentes tanto de mortalidad y de fecundidad. 

Cuadro 7 
ESTIMACIONES DE PARA LAS 25 GOBERNACIONES DE EGIPTO EN 1947 

MEDIANTE DOS PROCEDIMIENTOS 

Gobernación—'' Del cuadro if Sullivan 

1 0,248 0,242 
2 0,237 0,230 
3 0,230 0,224 
4 0,257 0,250 
5' 0,145 0,137 
6 0,217 0,215 
7 0,247 0,241 
8 0,234 0,229 
9 0,302 0,300 

10 0,306 0,302 
11 0,262 0,258 
12 0,254 • 0,245 
13 0,332 0,329 
14 0,344 0,342 
15 0,365 0,365 
16 0,277 0,272 
17 0,322 0,316 
18 0,354 0,361 
19 0,317 0,316 
20 • 0.249 0,244 
21 0,199 0,194 
22 0,258 0,265 
23 0,302 0,308 
24 0,185 0,186 
25 0,278 0,273 

17 Consúltese Nosseir (1975) para la identificación de cada 
Gobernación. 

V La edad media de primeros matrimonios en la población estable (EMPM) no sir 
vid mayormente para la regresión como SMAM, axm cuando contiene información 
sobre la estructura por edad. 
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Debido al peligro que D̂ /̂Dg puede verse afectado por tendencias importan-
tes de la mortalidad y porque es poco probable que los cambios en g represen-
ten diferencias reales eji la estructura de la mortalidad de la niñez, eccnsgja, 
nios_(jue_las ecuaciones prjsejr£ada.s_en e X - c u a d r o , 6 p r o p ó s i t o s de compara-
ci8n- no deben ser usadaj para estimar la mortalidad de la niñez 

Sobrevivencia del esposo como estimador de la mortalidad adulta 

Para estimar la mortalidad adultas pueden utilizarse datos acerca de la 
proporción de primeros cónyuges sobrevivientes, distribuidos ya sea por edad 
del informante o por duración del primer matrimonio. Se especifica que se tra 
ta de primeros matrimonios, para eliminar la dificultad generada por . segundos 
matrimonios. Con el objeto de ampliar a la población total la experiencia de 
mortalidad de la población alguna vez casada» se supone que las personas solt£ 
ras y alguna vez unidas experimentan la misma mortalidad. 

El ^go^lfi_EOT_duración puede exponerse de manera sencilla» para cualquiera 
de los dos sexos. Sea n(a,d) el número de hombres (mujeres) que se casaron a 
la edad â , hace ^ años. Suponemos que la distribución por edad corresponde a 
la de una población estable. Por lo tanto, el número de hombres (mujereáO que 
se casaron a la edad a, hace ^ años es 

n(a,d) = B 1(a) g(a) (13) 

y el número de sobrevivientes en el momento actual es 

B Ka^-d) g(a) (14) 

donde B es el número de nacimientos que ocurren este año y g(a) es la tasa es-
pecífica por edad de primeros matrimonios, para la edad Integrando para tô  
das las edades en que ocurren primeros matrimonios e integrando para la dura-
ción con el objeto de obtener grupos estándar de duración, podemos lograr la 
proporción de primeros esposos (esposas) que aún viven en los grupos estándar 
de duración, suponiendo que la sobrevivencia de esposos y esposas es indepen-
diente. 
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/5 /W Ka+d) da dd 
PS i / = í 

1(a) da dd o o 
(15) 

donde PŜ^ es la proporción de primeros esposos (esposas) sobrevivientes respec-
to de las mujeres (hombres) cuyo primer matrimonio ocurrió hace menos de cinco 
años. 

Eligiendo valores apropiados de los parámetros en las distribuciones de nuĝ  
cialidad y mortalidad, y de la tasa de crecimiento r, se generaron 6I+8 valores 
de PS^(i=l, 2f 3, ¡i. 5). Los rangos de los valores aparecen en el cuadro 8. 

Cuadro 8 
RANGO DE LOS PARAMETROS EMPLEADOS PARA GENERAR LA PROPORCION DE 

PRIMEROS ESPOSOS (O ESPOSAS) QUE AUN VI\'EN, SEGUN DURACION 
DEL MATRIMONIO 

A. Nupcialidad 

Femenina 

Masculina 

B. Mortalidad 

C. Tasa de crecimiento 

'SMAM = : 17, 18, 19, 20, 21, 22. 6 valores 

1^0 = : 13, 14, 15. 3 valores 
V 

'SMAM : : 22, 23, 24, 25, 26, 27 6 valores 
i 

a s 0 ' 15, 17, 19. 3 valores 

a • = - 0 , 4 ; 0 ; 0 ,4 

6 = . 0 , 75 ; 1 ; 1 ,25 

= 0 ,005 ; 0 ,010 ; 0j015. 0 ,020 

3 

3 

valores 

valores 

valores 

Sé deja de lado aqui un factor dé mortalidad del informante. Para incorpo-
rar dicho factor necesitamos conocer la distribución conjunta de la nupcia-
lidad de hombres y mujeres. Algunos cálculos de ensayo sugieren que tal com 
plicación afecta sólo trivialmente los resultados y consecuentemente hemos 
supuesto aquí que, dentro de cada grupo quinquenal de duración, la misma pre_ 
porción de informantes potenciales sobrevive para responder. 
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A continuación9 se utilizaron técnicas de regresión para predecir valores 
de dados valores de l̂ s, PŜ s SMAM y EMPM (edad media de priroerosmatrimonios 
en la población)» Parece anularse la influencia de la estructura por edad so-
bre el nvunerador y el denominador | EMPM que contiene información sobre la estr\i£ 
tura por edad no se comportó mejor que SIMM para la regresión» La forma de la 
ecuación que produjo el mejor ajuste y los coeficientes estimados en cada regre 
sións se muestran en los cuadros 9 y 10. 

En la prácticas el valor de se estima mediante la técnica de Brass para 
estimar la mortalidad de la niñez^ y se reemplaza en cada regresión. 

Cuadro 9 
COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL AJUSTE DE 
LAS REGRESIONEŜ '̂  1.= a + b l j -í" c PŜ  -S- d SMAM̂  i- e, PAPA 

LA ESTIMACION DE LA MORTALIDAD FEMENINÂ '' 

Edad ( j ) 
Grupo según 

duración 
. ( i ) 

a b c d R2 Error 
estándar 

Coeficiente 
de 

variación 
20 0-1 ,0224 0,9386 4,0102 0,00263 0,999 0,00485 0,00698 
25 5-9 ,6857 0,9083 1,7107 0,00189 0,999 0,00545 0,00818 
30 lO-lil ,2271 0,8801 1,2701 0,00203 0,998 0,00533 0,00991 
35 15-19 -1,0284 0,8519 1,0780 0,00277 0,998 0,00723 0,01184 
40 20-24 -0, ,9168 0,8212 0,9675 0,00392 0,997 0,00814 0,01400 

a7 Cada regresión se basa en 6ii8 observaciones» cada coeficiente es significa-
tivo al nivel de 0,001. 
PS¿ es la proporción de primeras esposas que sobreviven a los hombres, co-
rrespondientes al grupo de dioracion I2 es la probabilidad de sobrevivir 
a los dos años9 para mujeres; SMAMf es la edad media al matrimonio <de las 
solteras. 

El tratamiento de la información sobre proporción de cónyuges sobrevivien-
según edad de los informantes es más dif íci l ; involucra la distribución con 

junta de nupcialidad para hombres y mujeres. Para simplificar, hemos supuesto 
que todos los informantes se casan a la misma edad media al matrimonio de la po 
blación soltera de acuerdo a la distribución correspondiente. Sea nCajt) el 
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. Cuadro 10 .. 
COEFICIENTES. ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL AJUSTE 
DE LAS REGRESIONES-' I j = a + Jblj + c PS.̂  + d SMÁM̂  + e, PARA 

LA ESTIMACION DE LA MORTALIDAD MASCULINA-'' 

Edad ( j ) -
Grupo según 

duración 
( i ) 

a b c d R2 Error 
estándar 

Coeficiente 
• de 
variación 

20 0-4 -3,4875 0,9607 3,4884 0,00077 0,999 0,00426 0,00614 
25 5-9 -1,5427 0,9387 1,5458 0,00131 0,999 0,00551 0,00826 
30 10-14 -1,1558 0,9165 1,1521 0,00224 0,998 0,00648 0,01015 
35 15-19 -0,9867 0,8942 0,9703 0,00346 0,998 0,00754 0,01235 
40 20-24 -0,8978 0,8703 0,8638 0,00499 0,997 0,00865 0,01487 

tivo al nivel de -0,001. 
b/ PŜ  es la proporción de primeros esposos que sobreviven á las mujeres corre£ 

pondientes al grupo de duración I2 és la probabilidad de sobrevivir a los 
dos años, para hombres; SMMjj, es la edad media al matrimonio de los solte-
ros . 

numero de cónyuges que se casaron a la edad a, hace ;t años, 
por edad es estable, entonces 

n(a,t) = B g ( a ) K a ) 

Si lá distribución 

(16) 

y el número de los que aun viven es 

n ( a . t ) " i ^ = B g(a) l(t+a) (17) 

donde, B y g(a) corresponden a las definiciones establecidas anteriormente. 
tegrando para todas las edades en que los cónyuges se casan por • primera vez 
y luego integrando para el tiempo transcurrido desde el primer matrimonio, seob 
tiene la proporción de cónyuges que sobreviven a los informantes distribuidos 
por grupos quinquenales de edades. 

/JJ!^"® l'(ra+t)/l'(m) g(a) l(a+t) da dt (18) 
•^N-m'" l'('«+t)/l'(m) fl e-^^'^^^^ia) K a ) da dt 
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donde (.PS es la proporción de primeros cónyuges que sobreviven a los informan 
D N 

tes cuya edad es N a N-f5g (l(x) y l®(x) simbolizan los sobrevivientes a la edad 
^ para cónyuges e informantes, respectivamentes y m. es la edad al matrimonio p^ 
ra los informanteso Suponemos que l(x) y l ' ( x ) son iguales; la distinción que 
se hace en (18) es sólo para facilitar la interpretación. El supuesto de que 
todos los informantes se casan a la edad media de la distribución por edad de 
primeros matrimonios, impone una relación fija entré la edad y la duración del 
matrimonio» La ecuación (18)s en consecuencias se parece a la ecuación (15); 
en realidad si se hace N = m y t = duraciónj entonces la ecuación (18) se redu 
ce a la forma correcta de la ecuación (15) ̂  tal como se indicó en la llamada de 
esa ecuación. 

Para acercarse un poquito más a la realidad, los valores de r no se espe-
cificaron mediante supuestos, sino que fueron obtenidos a base de distribucio-
nes de mortalidad y fecundidad con un patrón caracterizado por valores particu 
lares de SMAM y a , ion valor específico de m (0,2) y un nivel establecido por 

° 7/ una tasa de fecundidad total— igual a 5 ó 7» 

Para reducir el número de observaciones, y también para aproximarse a la 
realidad, se eliminaron los casos en que SMAM̂  % SMM .̂ Mediante este procedi-
miento, se obtuvo un total de 900 observaciones de P̂Ŝ j. Los parámetros de las 
distribuciones de nupcialidad y mortalidad se presentan en el cuadro 11. 

Cxiadro 11 
RANGO DE LOS PARAMETROS EMPLEADOS PARA GENERAR LA PROPORCION 

DE PRIMEROS ESPOSOS SOBREVIVIENTÊ  SEGUN EDAD DEL INFORIÍANTE 

A. Nupcialidad 
Femenina 

Masculina-

Bo Mortalidad 

SMAM = 16, 18, 20, 22, 24 

= 13, 15 
ŜMAM = 20, 22, 25, 28 

= 1 5 , 1 7 , 1 9 

a = -0,4; 0; 0,4 
3 = 0,8| 1,1 

C. Tasa de crecimiento 

2 
5 

3 

2 

valores 

valores 
valores 

valores 

valores 
valores 

Calculada a base de las distribuciones de fecundidad y mortalidad 
(véase el texto). 

V N. del T. También designada como tasa global de fecundidad. 
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Se emplearon a continuación, técnicas de regresión para predecir valores de Iĵ , 
dados valores de 1 . . .-PS , SMAM y EMPM; una vez más EMPM no mejoró la regresión ^ O N 
más que SMAM. La forma de la ecuación que produjo el mejor ajuste y los coef¿ 
cientes estimados en cada regresión, se muestran en los cuadros 12 y 13. 

Cuadro 12 

COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL AJUSTE DE 
LAS REGRESIONEŜ ^ l„=a+b SMAM.+c SMAM +d .PS^+e l„+f , PARA 

N r m 5 N , 2 
LA ESTIMACION DE LA MORTALIDAD MASCULINA-' 

N a b c d e R2 Error Coeficiente 
estándar de variación 

25 -0,8686 -0,00986 0,00243 0,9671 0,9869 0,994 0,0107 0,0162 
30 -0,7474 -0,00941 0,00396 0,8375 0,9433 0,995 0,0102 0,0161 
35 -0,6648 -0,00948 0,00566 0,7394 0,9119 0,995 0,0107 0,0177 
HO -0,6117 -0,01006 0,00757 0,6752 0,8815 0,994 0,0116 0,0201 
45 -0,5767 -0,01106 0,00968 0,6391 0,8476 0,993 0,0127 0,0233 
50 -0,5526 -0,01246 0,01195 0,6303 0,8063 0,992 0,0139 0,0273 
55 -0,5309 -0,01421 0,01425 0,6505 0,7551 0,990 0,0155 0,0333 
60 -0,5008 -0,01602 0,01617 0,7067 0,6892 0,986 0,0177 0,0431 

Cada regresión se basa en 900 observaciones; cada coeficiente es signify 
cativo al nivel de 0,001<-

b/ 5PSJJ es la proporción de primeros esposos que sobreviven a mujeres de eda 
des ^ a Nt5; es la probabilidad de sobrevivir a los dos años, para hom-
bres. 

Sobrevivencia de padres como un estimador de la mortalidad adulta . , 

Los datos acerca de la proporción de informantes cuya madres(padre) aún 
vive, pueden proporcionar estimaciones plausibles de la mortalidad adulta. La 
metodología fue propuesta por Brass y Hill (1973) y las aplicaciones a los da 
tos africanos han sido descritas por Blacker (en edición). Se presenta aquí 

8 / una forma de estimación mucho más simple que las utilizadas con anterioridad^ 

£ / Brass y Hill han formulado también un método para la estimación de la mor-
talidad adulta, a base de la proporción de informantes cuyos padres sobre 
viven. Este modelo se basa en una dislribución de fecundidad masculina de 
un parámetro. Puesto que esta distribución no es del todo comprensible y 
en consecuencia, no se conoce muy bien la capacidad del modelo para repli 
car adecuadamente distribuciones empíricas, se omite aquí el modelo mascu 
lino. 
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Cuadro 13 
COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL' AJUSTE DE"LAS 

REGRESIONES-'̂  l„=a+b SMAM_-í-SMM +d c^S.^e l_-s-fs PARA LA N r m 5 N , 
ESTIMACION DE LA MORTALIDAD FEMENINA-' 

N a b c d e R2 Error 
estándar 

Coeficiente 
de variación 

25 -ls0109 0,00138 -0,01020 1,2143 0,9833 0,992 0,0129 0,0196 
30 -Os 8695 0,00211 -0,00927 1,1081 0,9072 0,995 0,0107 0,0169 
35 -0,7484 0,00321 -0,00867 0,9909 0,8616 0,995 0,0102 0,0161 
40 -0,6584 0,00472 -0,00871 0,9044 0,8233 0,995 0,0104 0,0180 
45 -0,5859 0,00663 -0,00930 0,8419 0,7841 0,995 0,0111 0,0203 
50 -0,5219 0,00894 -0,01042 0,8004 0,7380 0,994 0,0120 0,0236 
55 -0,4582 0,01157 -0,01205 0,7774 0,6806 0,993 0,0127 0,0273 
60 -0,3865 0,01432 -0,01411 0,7723 0,6070 0,992 0,0133 0,0324 

a/ Cada regresión se basa en 900 observacionesj ^ 
cativo al nivel de 0,001. 

cada coeficiente . es signifi-

y gPŜ j es la proporción de primeras esposas que sobreviven a hombres de eda-
des H a N-t-5; es la probabilidad de sobrevivir a los dos años, para rauj£ 
res. 

El modelo puede ser expuesto de manera simple. Sea níajt) el número de 
mujeres de edad â , hace _t años. Entonces, al igual que antes^ suponiendo una 
población estable 

n(a,t) = Be'^^^^^^ Ka) 

Si esas mujeres estuvieran expuestas a una distribución de fecundidad f (a) el 
número de hijos nacidos hace ;t años será níajt) f (a) j y el número de madres que 
habrán sobrevivido hasta ahora será n(a,t) f (a) l(a-í-t)/l(a). La esperieneia 
de todas las mujeres que tuvieron un hijo hace jt años, puede obtenerse inte-
grando para todas las edades del período reproductivo de manera tal que el nú-
mero de mujeres que aún sobreviven y que tuvieron un hijo hace t añosj será 

iT(t) = /Q Be"^^^^^^ f(a) Ka-s-t) da (19) 
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Si se supone que no existe relación entre la sobrevivencia de la madre y la 
del hijo, la proporción de mujeres aún sobrevivientes será la misma que la pro 
porción de infornantes de edad _t cuya rnaáî e sobr-evive. De ahí que la propor-
ción de no huérfanos para los informantes de un grupo quinquenal de edades es-
ta dada por 

l'(t) /Q f(a) l(t+a) da dt 

^ f'l^ r ( t ) f(a) K t ) da dt 

Se computaron 900 valores de ^ empleando diferentes modelos 'de fecundi-
dad y mortalidad, los que aparecen en el cuadro para 7 valores de N, desde 
N=20 hasta N=50, de 5 en 5 valores. 

La tasa de crecimiento r no fue calculada directamente, sino que se la h^ 
zo variar de acuerdo a las distribuciones de fecundidad y mortalidad, y se ob-
tuvo como solución a la ecuación integral de Lotka 

e"""^ f(a) p(a) da = 1 

Posteriormente, se utilizaron técnicas de regresión para relacionar las propor 
ciones de personas cuya madre aún vive, con las probabilidades de superviven-
cia. Se encontró que una sobrevivencia medida desde el nacimiento podia esti-
marse con suficiente seguridad si se tomaba en cuenta -entre las variables in-
dependientes- la probabilidad de sobrevivir a los 2 años (12)- Se encontró qiie 
la combinación más satisfactoria (error estándar bajo, condición de solidez an 
te el error) se encontraba al incluir el prodiicto de ĉ S ^ (proporción de ma-N—o 
dres sobrevivientes entre los informantes de edades N-5) y como una de las 
variables independientes siendo la otra M, la edad media a la que se producen 
los nacimientos en la población. Los coeficientes estimados para la regresión 
aparecen en el cuadro 15. 

En la práctica, se estima mediante el método de estimación de la morta 
lidad de la niñez y M con la información sobre naciraientos ocurridos en el año 
anterior al de la encuesta; si no hay información disponible de la que pueda 
calcularse M, puede asignarse arbitrariamente el valor 26 sin mucha pérdida de 
precisión. Una diferencia de 2 años por encima o por abajo de 26 produciría u 
na diferencia de apeiHS 0,022 en el valor estimado de 1(45); la diferencia su-
biría a 0,0694 para 1(75). El método contiene algunas fuentes potenciales de 
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Cuadro 13 
RANGO DE LOS PARAMETROS EMPLEADOS PARA GENERAR LA PROPORCION DE 

INFORMANTES HUERFANOS, SEGUN GRUPOS QUINQUENALES ESTANDAR 
DE EDADES 

Bo 

Co 

Fecundidad 
SMAM = 18s 20, 21, 22 
a = 13s liJs 15 
m = 0; Os2í 0,4 
TFT s 7 

5 
3 
3 
2 

valores 
valores 
valores 
valores 

Mortalidad 
a - -Os'íJ -032; 0; 0^2; 0 3 5 valores 
0 = 0,8| Igl 2 valores 

Tasa de crecimiento 
Calculada a base de las distribuciones de fecundidad y mortalidad 

Cuadro 15 
COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE LA BONDAD DEL AJUSTE EN 

,a/ LAS REGRESIONES-' l - . W = bl . 25-S-N o N-o 

N a b c R2 Error 
estándar 

Coeficiente de 
variación 

20 -0,3534 0,00553 1,1568 0,994 0,0100 0,0183 
25 -0,3768 0,00755 1,1360 0,998 0,0065 0,0129 
30 -0,4134 0,00997 1,1192 0,999 0,0047 0,0101 
35 -0,4620 0,01270 1,1091 0,998 0,0052 0,0127 
1̂ 0 -0,5145 0,01541 1,1059 0,998 0,0059 0,0173 
í|5 -0,5504 0,01736 1,1037 0,998 0,0055 0,0208 
50 -0,5342 0,01736 1,0841 0,996 0,0055 0,0305 

a/ Cada regresión se basa en 900 observaciones; cada coeficiente es significa-
tivo al nivel de 0,001 . ĝ Ŝ ^ ^ es la proporción de madres sobrevivientes en 
tre los informantes de edad N-5; S es la edad media a lai que se producen 
los nacimientos en la población; 1» es la probabilidad de sobrevivir a los 
2 añoso 

sesgo» En primer lugar, no se considera la experiencia de mortalidad de los 
no padres o de los padres para quienes han fallecido todos sus hijos; mientras 
que la experiencia de mortalidad de una madre que tiene 10 hijos sobrevivien 
tes, se considera 10 veces» El sesgo se produce si existe alguna relación entre 
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el número de hijos sobrevivientes y la sobrevivencia de la madre. En segundo 
lugar, la información acerca de hijos jóvenes -menores de 20 años- no puede u-
sarse a causa de lo que podría llamarse efecto de adopción; laa pr-oporciODés de 
los que infornan ser huérfanos aparecen bastante subestimadas, talvez porque 
los huérfanos son adoptados por parientes que se declaran como padres verdade-
ros. 

La sobrevivencia de hermanos como un estimador de la sobrevivencia adulta 

Así como puede utilizarse la proporción de hijos fallecidos, madres y cón-
yuges sobrevivientes, para estimar la mortalidad, del mismo modo la proporción 
de hermanos sobrevivientes de los informantes (clasificada por grupos quinque-
nales de edades) puede transformarse en valores l(x) de tablas de vida. Este 
método, al igual que el de orfandad, está afectado por el mismo tipo potencial 
de sesgo: grupos completos de hermanos que han fallecido no se considerar^ mien 
tras que la muerte de uno es declarada por todos los restantes. Si existe al-
guna relación entre el número de hermanos y sus probabilidades de sobrevivencia, 
el método daría resultados sesgados. 

El método puede exponerse en forma concisa. Considérense de 
edad £ cuyas madres tenían edad b cuando ellos nacieron. Supóngase una distr^ 
bución de fecundidad específica por edad f(t) constante. Las madres pueden 
haber tenido hijos -de acuerdo a la probabilidad determinada por f(t)- antes y 
después del nacimiento del informante respectivo. El número de tales madres s£ 
ra B e f(b), que es igual al número de hijos si se admite que no sepr£ 
ducen nacimientos múltiples. Ignorando los efectos de la mortalidad y del in-
tervalo entre nacimientos, el número de hijos tenidos por esas mujeres a la e-
dad t, sera 

^ -Hai-b)^^^^ f(t), y excluyendo la mortalidad, esos hijos tendrán 
ahora la edad a+b-t. Por supuesto, esos hijos son hermanos de los informantes. 
Ahora bien, al tomar en cuenta la mortalidad es necesario considerar el hecho 
que las madres pueden morir después de la edad b, reduciendo el número de hijos 
más jóvenes. Se: necesita considerar además el hecho que las madres no .pueden 
tener un nacimiento nueve meses antes o nueve después de la edad y han redu 
cido su fecundidad durante un amplio intervalo. Una aproximación a estas con-
sideraciones es que la mujer no tenga otros nacimientos un año antes y uno de^ 
pués de la edad b, y reduciendo la tasa usual de fecundidad al 50 por ciento 
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de su nivel durante ion año antes y uno después de la edad b. Este procedimien; 
to se aproxima a un intervalo promedio entre nacimientos de tres añosj pero por 

9/ 
supuesto es constante según edad y paridez.— El numero de hermanos de los en̂  
trevistados cuya edad es a^ tenidos por madres de edad bj puede expresarse como 

NH(a,b) = B £ f ( t ) d t - ! - l / 2 f(t)dt-s-

. x/2 m ) « t ) « í i d t j (21) 

El número de esos hermanos aún vivosj será 

NHS(a,b) = B [ J ^ ' ^ f(t)l(a-}-b-t)dt -!-

+1/2 f(t)l(a+b-t)dt -!-l/2 f'^ll l(a+b-t)dt-!-

^ f l l l f ( t ) l(a+b-t) d t j (22) 

en que la doble prima ( " ) indica la probabilidad de sobrevivencia de las madres. 
Estas expresiones, pueden ser integradas respecto a b para cubrir todas las edâ  
des de las madres de los entrevistados, y con respecto a â  (grupos quinquenales) 
para obtener cifras de acuerdo a la distribución de los entrevistados según gru 
pos quinquenales de edades. Entonces, la proporción de hermanos sobrevivientes 
se obtiene como razón entre los hermanos sobrevivientes y el total de hermanos. 

Reemplazando los distintos valores de los parámetros de las distribuciones 
implícitas de fecundidad y mortalidad, se obtiene un total de 321- observaciones 
de las proporciones de hermanos sobrevivientes según grupos quinquenales de ed¿ 
des, gHSjji los parámetros aparecen en el cuadro 16. Como en los casos anterio-
res, no se prefijaron valores de r, sino que se calcxilo como raíz de la ecuación 
de Lotka donde se conoce la mortalidad y fecundidad. 

£ / El número de hermanos de los informantes puede calcularse exactamente como 
/^f(t)dt-i-/^f(t)l(t+b)/l(b)dt-l. Desafortunadamente, este cálculo ^ c t o del 
n^ero de nermanos no nos dice donde debería sustraerse 1. El piK)cedimien-
to descrito más arriba, se aproxima a la relación exacta y, además, precisa 
dónde ocurre la sustracción. Se han formulado otros procedimientos basados 
en la relación exacta, pero ellos también conducen a problemas que deben ser 
tratados mediante supuestos arbitrarios. Las principales ventajas de (22) 
son su facilidad de cálculo y su plausibilidad. 
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Se encontró que regresiones simples de la forma a+b ĤŜ  ajustaban perfe£ 
taraente bien. Los coeficientes e indicadores de bondad del ajuste se muestran 
en el cuadro 17. En cada regresión, el coeficiente de ĤŜ ^ es cercano a 1,0 y 
el término constante es pequeño. Esos coeficientes indican que para obtener u 
na estimación de Ij^, se necesita alterar sólo ligeramente la proporción de her 
manos sobrevivientes. La principal dificultad que se prevé para la aplicación 
de la técnica, es la posibilidad que un entrevistado no conozca la existencia 
de hermanos que fallecieron antes de que él naciera, o mientras era pequeSo. 
Esos hermanos pueden quedar eliminados por completo en la información, aumen-
tando de esta manera la proporción aparente de hermanos sobrevivientes. 

Cuadro 16 
RANGO DE LOS PARAMETROS EMPLEADOS PARA GENERAR LA PROPORCION DE 

HERMANOS SOBREVIVIENTES 

A. Fecundidad 
SMAM 17, 19, 21 3 valores 
m = 0; 0,2; 0,4 3 valores 
a o = 12; 13,5; 15 3 valores 
TFT = 5; 7 2 valores 

B. Mortalidad 
a -0,f+; 0; 0,4 3 valores 
B = 0,8; 1,1 2 valores 

C. Tasa de crecimiento r 
Calculada como raíz de la ecuación de LotJca 

La conexión entre la mortalidad de la niñez y la mortalidad adulta y el 
suavizamiento de los valores de la tabla de vida estimada 

En la formulación original de varios de los métodos presentados aquí, po-
dían estimarse sólo probabilidades condicionales de supervivencia. Por ejem-
plo, en el procedimiento de la orfandad se estimó 1(25+N)/1(25), para N = 20, 
25 e base de la proporción de madres sobrevivientes. 
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Cuadro 17 
COEFICIENTES ESTIMADOS E INDICADORES DE BONDAD DEL AJUSTE DE 

LAS REGRESIONES-' 1 =a4-b N 

N a b R2 Error 
estándar 

Coeficiente 
de variación 

10 0,0033 0,9998 0,9997 0,0021 0,0029 
15 O5O223 0j9839 0,9995 0,0029 0,0041 
20 0,0216 0,9847 0,9996 0,0028 0,0041 
25 0,0129 0,9920 0,9997 0,0024 0,0036 
30 0,0102 0,9954 0,9997 0,0024 0,0038 
35 0,0115 0,9972 0,9997 0,0027 0,0045 
ifO 0,0134 1,0009 0,9995 0,0033 0,0057 
45 0,0143 1,0090 0,9993 0,0040 0,0073 
50 0,0125 1,0242 0,9990 0,0048 0,0094 
55 0,0075 1,0488 0,9987 0,0055 0,0118 

â / Cada regresión se basa en 32if observaciones j cada coeficiente es significa 
tivo al nivel de OjOOl. c^S^ es la proporción de hermanos •• sobrevivientes 
para los informantes de edades N a N+5 

Con el objeto de convertir esas probabilidades condicionales en uns serie 
completa de valores de 1 5 se ha recurrido al valor estimado de Pueden ob 
tenerse valores provisorios de 1(25+N)5 asignando un valor a 1(25). Al combi-
nar con cada valor de l(25-!-N) se obtiene un valor implícito de Bs a travez 
de la formula que resulta de la solución a dos ecuaciones lineales con dos in-
cognitas: 

6 = CUyi) - Y(2)7 / ryg(x) - (23) 

Una nueva estimación de S, generalmente un promedio de los 0 implicitoSs pro-
porciona una nueva estimación de 1(25), Se repite el procedimiento hasta que 
se logra la convergencia. Es importante destacar que la tabla de vida para t£ 
das las edades no podría obtenerse sin información sobre mortalidad de la niñea 

El nexo de unión entre la mortalidad de la niñez y la adultas establ^ido 
mediante el procedimiento anteriora se realiza en iin solo paso mediante las 
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regresiones que emplean directamente a I2 como \ma varicible independiente. D^ 
beraos recalcar que desempeña el mismo rol y tiene la misma importancia en ca 
da procedimiento de los expuestos. Cabe preguntarse si el estimado con el 
procedimiento de estimación de la mortalidad de la niñez o por otro^ puede usar 
se directamente .0 si debe antes efectuarse una especie de suavizámiento de 
Ig y Ig. De modo general, por supuesto, no puede darse una respuesta definit^ 
va. Resulta claro, sin embargo, que cualquier suavizamiento puede realizarse 
solo con respecto a una tabla de vida de un parámetro. Por ejemplo, los valo-
res 1 estimados podrían suavizarse asignando un solo valor a las tablas de X 
Coale-Demeny, consistente con los niveles implícitos en los valores sin suavi-
zar; este nivel podría elegirse como promedio de los niveles respectivos. El 
sistema logito puede convertirse en un sistema de un parámetro, haciendo que g 
tome el valor de 1. Entonces, llamando Y(2, 3, 5)y Y (2, 3, 5) al valor pro S-
medio de los logitos de los valores q estimados y estándares, respectivamen-

X, 
te, se estima a mediante 

a = Y(2,3,5) - Y^(2,3,5) (24) s 

Con la ecuación ihZ)̂ —^ se calculan valores de I2, Ig Y 15- Aunque en general 
los valores finales estimados de a y 0 -coherentes tanto con la mortalidad de 
la niñez como con la adxiltá- no serán aquellos utilizados en el suavizamiento, 
el proceso de interacion produce cambios pequeños.en esos valores finales.Una 
vez estimados los valores de 1 es de mucha ayuda, a menudo, suavizarlos me-
diante el uso del sistema logito para eliminar cualquier valor errático. Una 
manera de suavizar, sería representar gráficamente Y(x) y Y (x) y estimar ayg 
mediante el ajuste de una línea recta. Desafortunadamente, se violan los su-
puestos de mínimos ^cuadrados puesto que las observaciones tienen variancias 
diferentes; no pueden usarse mínimos cuadrados ponderados ya que no pueden de-
terminarse los valores de las ponderaciones. 

Si uno piensa que ciertos grupos de 1 , y por lo tanto de Y(x), son más 
' X ' 

o menos seguros, pueden agruparse tomando un promedio. Por ejemplo, los pro-
medios de los grupos (2,3,5) y (35, 40, H5,50) darían dos ecuaciones con dos 

10/ N. del T. Véase el Apéndice. 
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incógnitas, cuya solución es inmediata. Desafortunadamente, un único procedi— 
miento no es siempre el mejor para todos los casos» Nuestra sugerencia para 
concluir, es que deberían ensayarse todos los procedimientos con el propósito 
de indagar el grado de coherencia de los métodos y, en el fondo de los datos 
básicos. 

La estructura lógica unificadora de los métodos anteriores 

Ahora que se ha examinado en detalle cada uno de los métodos para estimar 
la mortalidad, resulta instructivo ubicarlos en un marco de referencia unifica 
dor, Coale fue el primero en subrayar que cada uno de esos métodos podía enfo 
carse como proyección de una población desde un tiempo pasado hasta el presen-
te. En realidad cada uno de ellos puede expresarse mediante una ecuación co-
mún de proyección. 

/^Nía^d) P(d) dd = NS(a) (25) 

en que, NS(a) es el numero de sobrevivientes de una población inicial N(a,d), 
y P(d) es la probabilidad de sobrevivencia. Esas tres variables poseen signi-
ficados especiales, los que aparecen en el cuadro 18 para cada método. De la 
ecuación (25), tan simple y formal como es, resultan evidentes en forma inme-
diata varios puntos destacables. 

En primer lugar, existe sólo una ecuación para cada grupo de informantes, 
distribuidos según edad o duración. El punto en cada método es estimar el fa£ 
tor de mortalidad P(d). Es claro que no existe solución única a menos que se 
imponga alguna limitación a la forma de P(d). Por lo tanto, el primer paso en 
la estimación es delimitar P(d). a una clase modelo de distribución de mortal^ 
dad. Aún mas, puede que no exista solución única a menos que la clase varíe se 
gún un solo parámetro. Si se utiliza el sistema Coale-Demeny, entonces existe 
una solución única para cada familia regional. Por otro lado, si se emplea el 
sistema logito de Brass, un número infinito de tablas de vida puede sustituir-
se en (25) para dar una solución, empleando valores fijos de N(a,d) y NS(a). 
Con el objeto de evitar esta dificultad, se f i jó vin parámetro de información 
independiente, especificando un valor de l^. Tal procedimiento reduce los dos 
parámetros desconocidos a uno y permite que se encuentre una solución única. 
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Cuadro 18 , 
LAS ESTIMACIONES INDIRECTAS DE LA MORTALIDAD COMO EQUIVALENTE 

LOGICO DE PROYECCIONES PROSPECTIVAS. /QN{a,d)P{d)dd = NS(a) 

Método N(a,d) P(d) NS(a) 

Niñez 
(Método 

de 
Feeney) 
Niñez 

(Edad) 

Número de nacimientos d 
años atrás, tenidos por 
mujeres de edad actual a 

Numero de nacimientos d 
años atrás, tenidos por 
mujeres de edad actual ¿ 

Niñez Número de nacimientos d 
(Dura- años atrás, tenidos por 
ci6n) mujeres de duración ac-

tual £ 
Viudez. Número de informantes 
(Dura- de duración actual â , 
cion) cuyos primeros esposos 

se casaron ala edad ^ 
Viudez Número de informantes de 
(Edad) alguna edad actual x, 

cuyos primeros esposos 
se casaron a la edad ^ 
hace d años. Se necesi-
ta otra integración pa-
ra todas las edades a, 
de esposas -

Orfan- Número de hijos de edad 
dad actual a, cuyas madres 

los tuvieron a la edad 
d 

Herma- Número de hermanos de un 
nos hijo de edad actual, 

que nació d años atrás 

Probabilidad desde hace d Numero de hijos so 
años, que un niño sobrev_i brevivientes para 
va desde su nacimiento ima mujer de edad 
hasta la edad ^ actual â  
Probabilidad de sobrevi- Número de hijos so 
vir desde el nacimiento brevivientes para 
hasta la edad d una mujer de edad 

actual a_ 
Probabilidad de sobrevi- Número de hijos so 
vir desde el nacimiento brevivientes para 
hasta la edad ^ una mujer de dura-

ción actual â  
Probabilidad condicional Número de primeros 
de supervivencia, desde la esposos sobrévi-
edad d hasta la edad a+d vientes 

Probabilidad condicional 
de supervivencia, desde 
la edad a_ hasta la edad 
a+d . 

Número de primeros 
esposos sóbrevi -
vientes 

Probabilidad .condicional Número .de madres 
de supervivencia desde la sobrevivientes 
edad ^ hasta la edad d-fa 

Probabilidad de supervi- Número de hermanos 
vencia desde el nacimien- sobrevivientes 
to hasta la edad d 

Obviamente, este procedimiento no es aplicable cuando sé estima mortalidad de 
la niñez. Nuestro poco sorprendente descubrimiento es la contraparte de un con 
junto infinito de soluciones, esto es, que ninguna ecuación de estimación po-
see, por. supuesto, algún poder explicativo a menos que algún índice directo de 
mortalidad se incluya como variable explicativa. Los intentos de estimar el 
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patron, eliminando un parámetro mediante el uso de como variable explicate 
va, probablemente fracasarán porque afectada por las tendencias 
de mortalidad que por los diferentes patrones. 

No obstante, Feeney (1975) ha explotado este grado extra de libertad de ma 
ñera muy hábil. El diseño una tabla de vida de dos parámetros de una manera d^ 
ferente, empleando un sistema logito de Brass en que B = Ij pero con un supues-
to adicional de que la mortalidad infantil ha descendido linealmente en el tiem 
po. Con dos parámetros a y r (tasa de descenso de la tasa de mortalidad infa^ 
t i l ) él pudo encontrar una familia de tablas de vida, coherente con la ecuación 
(25) para cada grupo de mujeres según edad en el esquema de mortalidad de la ni-
ñez. Cada tabla de vida de esta familia podría caracterizarse mediante el nivel 
final de la q^ al momento de la encuesta y mediante una tasa de descenso de la 
q^ durante los años precedentes. Cada par de valores (nivel final, tasa de de£ 
censo) a su vez define una trayectoria lineal de la q^ en el pasado. Se encon-
tró que estas trayectorias tienen algún punto único de intersección en el pasa-
do, Por lo tanto, queda determinada la q^ del pasado para cada grupo de muje-
res según edad. Mientras mayor es la edad del grupo, más atrás en el tiempo se 
ubica la estimación de la q^. Uniendo la q^ a través del tiempo, se establece 
la trayectoria de la mortalidad en los años anteriores a la encuesta. 

El segundo punto que surge de la ecuación (25) es que, a causa de la natu-
raleza de los datos, debe estimarse N(a,d). De hecho, las restricciones de los 
datos impusieron el tipo de solución dada originalmente por Brass. En muchos ca 
sos, por ejemplo, los datos para el procedimiento de mortalidad de la niñez es-
tán disponibles en tabulaciones sobre hijos tenidos e hijos sobrevivientes. La 
estructura de los nacimientos en el tiempo debe estimarse, ya que ella determi-
na el factor mxiltiplicativo que se usa para convertir la proporción de falleci-
dos en el valor q^ apropiado de una tabla de vida. 

Si fuera posible disponer de alguna estructura en el tiempo, la situación 
sería en verdad alentadora. Nuevamente, se recurre a los modelos para limitar 
la estructura a una clase que -se espera- represente el rango probable que se 
encuentra en poblaciones humanas. Para identificar la estructura apropiada, se 
utilizan índices tales como la edad media de período reproductivo, la edad media 
al matrimonio de la población soltera, o la razón entre parideces medias según 
grupos de edades o dur^ei&i. = 

ir.!:;-":'- . :.. . svo/'.Pi/ríiR'-: 



El ípünto final és que mientras la información; püede ser delimitada en mu? 
chos casos a una simple tabulación cruzada, en otros (especialmente en censos y 
encuestas más recientes), literalmente se elimina una paiite importante de la in 
formación, principalmente la estructitt'a por edad (o diiración) de los sqbrevivien 
tes.. Afortunadamente ya existe una técnica demográfica bien conocida -sobrevi-
vencia retrospectiva- que utiliza esa parte de la información y evita la necesi-
dad de estimar una estructura de fecundidad o nupcialidad desconocida en el pasa 
do. Concentrándose sólo en la estimación de la mortalidad, puede eliminarse al-
guna fuente potencial de sesgo. Al igual como las técnicas indirectas descritas 
en este documento son equivalentes al principio único de las proyecciones pros-
pectivas, los datos básicos también pueden conformar, con algún arreglo previo, 
el punto de origen para la proyección retrospectiva. Cada conjunto de datos pu£ 
de expresarse como . 

S(a,d) / P(d)dd = 0(a) (26) 

en que, S(a,d) es la distribución de los sobrevivientes de la población original 
0(a)» y P(d) es iel factor de sobrevivencia. El significado específico de cada 
término aparece en el cuadro 19. Coale sugirió una solución como ésta a Cho( 1873 
quien la utilizó para estimar la mortalidad de la niñez a base de los datos de 
Corea sobre hijos-propios. Recientemente Preston (1976) redescubrió en forma in 
dependiente la propiedad de este mismo procedimiento. . 

Es probable que ahora la metodología de estimación indirecta siga-diferentes 
modalidades. - Por una parte, es seguro que los métodos cuyo pionero fue Brass, 
serán empleados como instrumentos en im futuro previsible. Muchos conjuntos de 
datos admitirán sólo este tipo de métodos. Son simples de usar y su aplicación 
puede ser comprendida fácilmente por aquéllos sin mucho entrenamiento formal en 
demografía. Además, estos métodos exigen relativamente poco de los datos. Por 
otra parte, en la actualidad es una tarea relativamente fácil programar una téc-
nica de supervivencia retrospectiva, la que conduce por iteración a una solución 
factible. La integridad de la metodología,, el número relativamente escaso.de su 
puestos, y los mejoramientos graduales en el tiempo dé la calidad, de los datos, 
garantizan que esta aproximación continuará ganando adeptos. 
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Cuadro 19 
ESTIMACION INDIRECTA DE LA MORTALIDAD MEDIANTE LA PROYECCION RETROSPECTIVA 

/Q S(a,d)/P(d)dd = 0(a) 

Método S(a,d) P(d) 0(a) 

Niñez Número de hijos de edad 
(Edad) actual d, tenidos por 

mujeres de edad actual £ 

Niñez Número de hijos de edad 
(Dura- actual^, tenidos por mu 
cion) jeres de duración ac-

tual a 

Probabilidad de sobre-
vivir desde el naci-
miento hasta la edad d 

Probabilidad de sobre-
vivir desde el naci-
miento hasta la edad d 

Número de hijos t^ 
nidos por mujeres 
de edad actual ^ 

Número de hijos te_ 
nidos por mujeres 
de,, duración actiial 
a 

Orfan- Número de madres de edad 
dad actual cuyos hijos 

tienen edad actual a 

Probabilidad condicio-
nal de supervivencia 
desde la edad d-a has-
ta la edad d 

Número de hijos 

Viudez 
(Dura-
ción) 

Número de primeros esp£ 
sos de edad actual ¿ 
para informantes que se 
casaron a años atrás 

Probabilidad condicio-
nal de supervivencia 
desde la edad d-a has-
ta la edad d 

Número de inform^ 
tes 
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APENDICE 

LA DERIVACION DE LA TRANSFOR̂ JACION LOGITO BASADA EN LA DISTRIBUCION 
LOGISTICA SUBYACENTE Y EN LA FORMA DE LOS LfflGITOS DE LA 

DISTRIBUCION ESTMDAR DE q^ 

Dada una dosis x, sea £ la probabilidad de una respuesta, obtenida me-
diante la distribución logística SCíElsla.^ testa la edad x 

p í? fls) e I -00 < X < 00 (Al) 
a+e^ 

Por lo tantoj la densidad está dada por 

dF(x) 2 = sech^(x) (A2) 

Esta es la forma estándar de la distribución logística con iJ=0 y 0 ^ ^ 2 / 1 2 . 
De (Al), vemos que logit(p)=x. La extension al caso en que logit(p) = x' 0 , 
donde x y 8 son vectores, es totalmente precisa. 

Los valores de Y(x) para las edades 1 a 99 ya aparecen en el cuadro 1; 
esos son valores para el sistema general de Brass de tablas de vida estándar, 
suavÍ2ados por John Hobcraft, quien ajusto una curva de Makeham a los valo-
res Iĵ Q, l^Q, IgQ y l^Q. En la práctica, se obtienen los valores de como 

1=1^l - ! -exp2(a+e Y^(x))^,x = 1-99 (A3) X s 

Finalícente, se elige = 1 , y = O 
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