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Introduction 
Analyzing social and demographic change over time requires 
distinguishing three temporal processes: age effects, related to 
changes across the life course; period effects, reflecting 
historical conditions that affect all age groups at a given time; 
and cohort effects, capturing enduring differences between 
groups born under different historical circumstances. Since 
cohort equals period minus age, the three variables are 
perfectly collinear, and conventional regression models cannot 
estimate all three effects without an additional constraint. This 
“identification problem” has been debated since the 1970s.  
Among the many solutions proposed, the Intrinsic Estimator 
(IE) and the Hierarchical Age-Period-Cohort cross-classified 
random-effects model (HAPC) are the most widely applied. 
Although both aim to estimate the same three effects, they rest 
on different statistical assumptions, and the literature suggests 
they may yield different substantive conclusions even when 
applied to the same data. Studies that systematically compare 
these two approaches on a common empirical dataset are 
scarce, particularly in research on female-headed households in 

Iran.  Over the study period, the Iranian family experienced 
substantial structural change at both the period level (shifts in 
population policy, post-war conditions, rising divorce) and the 
cohort level (successive generations of women with different 
patterns of marriage, fertility, and education). Because period 
and cohort effects represent distinct causal mechanisms, 
separating them is essential for understanding the rise in female 
household headship.  The aim of this study is not to identify 
the “correct” method, but to examine how far the results of an 
APC analysis depend on the assumptions each approach uses to 
resolve the identification problem and what results each 
method produces under these assumptions. The first solution to 
the identification problem, proposed by Mason et al. (1973), 
imposed an equality constraint on two or more adjacent 
categories of age, period, or cohort. Because the choice of 
constraint is arbitrary and untestable, this approach was widely 
criticized. The IE, introduced by Fu (2000) and developed by 
Yang et al. (2004), was presented as a constraint-free solution. 
It selects, among the infinite set of solutions, the one with the 
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 The perfect collinearity of age, period, and cohort makes it impossible to separate their effects without 
additional assumptions. This study compares two approaches, the Intrinsic Estimator (IE) and the 
hierarchical age-period-cohort model (HAPC), using data on female household headship in Iran. Data 
were drawn from eight waves of the Household Expenditure and Income Survey (1986–2021) and 
include 272979 women aged 15–89. For age, the two models converged: the probability of headship 
rose with age. For period, the HAPC showed a decline in headship probability from 11.4% (1986) to 
7.0% (1996), followed by a mild increase to 9.8% (2021). In the IE, however, after a slight decline until 
1996, the probability rose sharply from 3.5% to 12.3%. For cohort, the HAPC showed an inverted-U 
pattern peaking at 10.7% among women born in 1947–1956, whereas in the IE the probability declined 
steadily from the oldest to the youngest cohort, from 16.6% to 0.8%. Comparison tests showed that both 
models explain the data equally well, but when the data coding was changed, the HAPC results remained 
stable while the IE results changed. Therefore, for Iranian data, the HAPC is recommended as the more 
appropriate main model, with the IE used for sensitivity checks. 
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minimum Euclidean norm, using the Moore-Penrose 
generalized inverse. Subsequent work showed, however, that 
the IE also imposes an implicit constraint that depends on the 
number of categories and the coding scheme (Luo, 2013; Luo 
et al., 2016). O’Brien (2014) argued that the identification 
problem is mathematically unsolvable rather than a matter of 
statistical innovation. With respect to the HAPC, Bell and Jones 
(2018) showed that its results depend strongly on the structure 
of the data, since the random-effects assumption tends to shift 
linear trends into the fixed age effect. Fosse and Winship 
(2019a) concluded that no current method is truly assumption-
free. The methods differ in the nature and transparency of their 
assumptions, not in whether assumptions are made. Because 
the IE and HAPC each impose a different implicit constraint, 
comparing them on the same dataset provides direct empirical 
evidence of the size and direction of this sensitivity. 

Methodology and Data 

Data were drawn from eight waves of the Household 
Expenditure and Income Survey of the Statistical Centre of Iran 
(1986, 1991, 1996, 2001, 2006, 2011, 2016, and 2021). The 
study population comprised women aged 15–89. The 
dependent variable was a binary indicator of being the 
household head, based on the respondent’s relationship to the 
household head. Age was grouped into 15 five-year categories 
and period into 8 five-year waves; birth cohort was computed 
as period minus the age-group midpoint, yielding 16 cohorts 
(born 1922–2001). Four cohorts born before 1921 (239 
women) were excluded rather than merged, because merging 
cohorts acts as a hidden identifying constraint. One cohort 
observed in a single cell with no female heads was also 
excluded. The final sample of 272979 women was aggregated 
into 104 age-period-cohort cells, and both models were 
estimated on these cells using a binomial distribution and a 
logit link.  The IE was estimated with sum-to-zero (effect) 
coding, so no category serves as a reference group. Because the 
available Stata commands (ie_rate and apc_ie) require a 
complete age-by-period table, the IE algorithm (projection of 
the coefficient vector orthogonal to the null vector) was 
implemented directly in Stata’s Mata environment, and its 
accuracy was verified numerically. The HAPC was estimated 
with meglm, with age as a fixed effect (reference group 15–19) 
and period and cohort as independent, normally distributed, 
cross-classified random effects, using the Laplace 
approximation. Period and cohort effects were obtained as 
empirical Bayes predictions (posterior modes) with standard 
errors. The two models were compared on three sets of 
equivalent and testable criteria: (1) fit indices (AIC, BIC, and 
deviance); (2) predicted probabilities of headship for each 
period and cohort, evaluated at average age and average cohort 
or period, with 95% confidence intervals; and (3) formal tests 
of difference, namely a z-test for each period and cohort and 
the Vuong test for non-nested models. Sensitivity analyses re-
estimated the full comparison after (a) excluding the two 
youngest incomplete cohorts, (b) excluding the oldest age 
group (85–89), and (c) merging the oldest cohorts as in 
conventional practice. 

Findings 

Age effect: The two models converged. In both, the probability 
of headship rose steadily with age and reached its highest level 
in old age, a pattern consistent with life-course mechanisms, 
especially widowhood. The increase was steeper in the HAPC. 
Period effect: The HAPC showed a decline in the probability of 

headship from 11.4% in 1986 to 7.0% in 1996, followed by a 
mild increase to 9.8% in 2021, so the beginning and end of the 
period differed only slightly. In the IE, the probability fell 
slightly from 4.7% in 1986 to 3.5% in 1996 and then rose 
sharply to 12.3% in 2021, more than doubling over the study 
period. Both models placed the lowest point in 1996. Cohort 
effect: The HAPC showed an inverted-U pattern within a 
narrow range: the probability rose from 6.9% among women 
born in 1922–1926 to a peak of 10.7% among those born in 
1947–1956, then declined mildly to 7.2% in the youngest 
cohort. In the IE, the probability declined steadily from 16.6% 
in the oldest cohort to 0.8% in the youngest.  The curves of the 
two models cross in the middle of the observed range. Their 
differences were not significant only near the crossing points 
(2011–2016 for period; 1947–1956 for cohort).  Comparison of 
the models: Both models reproduced the observed data equally 
well (Vuong test: z = 1.05, p = 0.29). AIC and BIC were 
slightly lower for the IE, but because the effective number of 
parameters in random-effects models is debatable, this 
difference should be interpreted with caution. In the sensitivity 
analyses, the data were coded in three alternative ways. The 
two models remained equally accurate in all three, but they 
differed in stability. The HAPC results stayed almost 
unchanged: the predicted probability for 2021 ranged between 
8.3% and 10.3%. The IE results changed substantially. 
Excluding the youngest cohorts raised its 2021 prediction from 
12.3% to 16.9%. Merging the oldest cohorts reversed its trends: 
the period probability declined from 16.4% in 1986 to about 
8% and remained there, and the cohort trend became 
increasing. 

Discussion and Conclusion  

The two models explain the data equally well, but they describe 
period and cohort trends differently. This difference comes 
from the assumptions each model uses to resolve the 
identification problem, not from the data. Both models agree 
that female household headship in Iran is closely tied to the life 
course, especially widowhood in old age. Both also agree that 
headship declined until 1996 and increased thereafter. With 
population aging, the number of female-headed households is 
therefore likely to grow. Whether the recent increase is a period 
or a cohort effect, however, cannot be determined from these 
data alone.  Iranian survey data typically have few periods, 
incomplete cohorts, and sparse older age groups. In such data, 
the HAPC proved more stable than the IE, whose trends 
changed or even reversed with small changes in coding. We 
therefore recommend the HAPC as the main model for APC 
analysis of Iranian data, with the IE used as a sensitivity check. 
Researchers should also avoid merging sparse cohorts. 
Stability, however, does not mean correctness, because the 
HAPC tends to shift linear trends to age.  The main limitations 
are the identification problem itself, incomplete cohorts, the 
absence of explanatory variables, and unweighted estimation. 
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مقدمه 

تحلیل روندهای اجتماعی و جمعیتی در طول زمان مستلزم تفکیک 

سه فرآیند زمانی متمایز است. اثر سن، تغییرات مرتبط با چرخه زندگی  

هم  که  تغییراتی  دوره،  اثر  گروهفرد،  همه  بر  یک زمان  در  سنی  های 

می  اثر  تاریخی خاص  تفاوتمقطع  کوهورت،  اثر  و  پایدار گذارند  های 

حال  اند. بااین هایی که در شرایط تاریخی متفاوتی متولد شده میان گروه 

روست که در ادبیات زمان این سه اثر با یک مانع اساسی روبه برآورد هم

 
1 Age Period Cohort (APC) 

مدلبا  در  شناسایی  مسئله  سنعنوان  شناخته    1کوهورت-دوره-های 

طور دقیق از تفاضل دوره و سن به دست  شود. ازآنجاکه کوهورت بهمی 

های رگرسیونی آید این سه متغیر وابستگی خطی کامل دارند و مدل می 

نمی  بهمتعارف  را  سه  هر  اثر  همتوانند  اعمال طور  بدون  و  زمان 

محل   19۷0محدودیت اضافی و قید برآورد کنند. این مسئله از دهه  

گیری چارچوب غالب  شناختی بوده و به شکل های گسترده روشبحث 

 اطلاعات مقاله   چکیده

  ن یا.  نباشد  ممکن  یاضاف  ی هافرض  بدون  هاآن   اثرات  کیتفک  شودیم  باعث  کوهورت  و  دوره  سن،  کامل  یخطهم

.  کندیم   سهیمقا  رانیا  در  زنان  خانوار  یسرپرست  داده  بر  را  یمراتب   سلسله  مدل   و  یذات  برآوردگر  کرد یرو  دو  مطالعه

  ۸9  تا  15  زن  2۷29۷9  شامل  و  شده  استخراج(  1400  تا  1365)   خانوار  درآمد  و  نهیهز  طرح  دوره  هشت  از  هاداده

  در .  رفت  بالا  سن  شیافزا  با یسرپرست  احتمال   و  بودند  همگرا  مدل   دو  سن،  مؤلفه در  دهدیم  نشان  ها افتهی.  است  ساله

 سپس  و (  13۷5)   درصد  ۷  به(  1365)   درصد  11/4  از  یسرپرست  احتمال   کاهش  یمراتب  سلسله  مدل   دوره،  مؤلفه

  تا  اندک  یکاهش  از  پس  یسرپرست   احتمال   اما  یذات  برآوردگر  در.  داد  نشان  را(  1400)   درصد  9/۸  تا   میمل   شیافزا

  10/۷  حدود  اوج  با  یقوس  ییالگو  یمراتب   سلسله  مدل   کوهورت،  مؤلفه  در.  دیرس  درصد  12/3  به  3/5  از  ی تندبه  ،13۷5

 نیترجوان  تا   نیتریمیقد  از  یسرپرست  احتمال   یذات  برآوردگر  در  اما  داد،  نشان  1335  تا  1326  نیمتولد  در  درصد

 را  هاداده  مدل   دو  که  دادند  نشان  ی اسهیمقا  ی ها آزمون.  دیرس  درصد  0/۸  به  16/6  از  و  افتی  کاهش  وستهیپ  کوهورت

 برآوردگر   جینتا  و   ماند  ثابت  یمراتب  سلسله  مدل   جینتا  ها،داده  ی کدگذار  رییتغ  با  اما  دهند،یم  حیتوض  خوب   اندازه  کی  به

 یذات  برآوردگر  و  یاصل  و  ترمناسب  مدل   عنوانبه  یمراتب   سلسله  مدل   ران،یا  ی هاداده  ی برا  نیبنابرا.  کرد  رییتغ  یذات

 .شودیم  شنهادی پ هاتیحساس یبررس ی برا

 
 1405/ 05/05: افتیدر

 20/0۷/1405: اصلح

 0۷/1405/ 22: رشیپذ
 26/0۷/1405: انتشار

 

 

 :هاکلیدواژه
   کوهورت،-دوره-سن لیتحل

  ،یذات برآوردگر

   ،یمراتب سلسله مدل

  ،ییشناسا  مسئله

  .خانوار سرپرست زنان
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 منجر شده است.  (19۷9) 1فاینبرگ و میسوناین حوزه بر پایه آثار 
شود. محدود آماری ختم نمی  اهمیت این مسئله صرفاً به یک تفاوت

سن گسترده-دوره-تحلیل  طیف  در  حوزهکوهورت  از  های ای 

جمعیتعلوم عمومی  اجتماعی،  سلمت  و  اپیدمیولوژی  شناسی، 

مرگ کارمی به نرخ  روند  تحلیل  از  تغییرات رود.  تا  باروری  و  ومیر 

ها. در تمامی این کاربردها های اجتماعی و سیاسی میان نسلنگرش

می برآورد  روش  بهانتخاب  نتیجه تواند  بر  مستقیم  های گیری طور 

روش بگذارد.  اثر  پژوهش  شناسایی  محتوایی  مسئله  حل  رایج  های 

توانند به نتایج متفاوتی منجر ای یکسان میهنگام اعمال بر روی داده

می تفاوت  این  و  سیاستی  بشوند  و  علّی  تفسیرهای  به  تواند 

بحث صرفاً کننده گمراه از یک  فراتر  آن  پیامدهای  که  منجر شود  ای 

 شناختی است. روش

هم  مسئله  به  پاسخ  رویکردهای  در  مؤلفه،  سه  این  کامل  خطی 

و   2ها رویکرد برآوردگر ذاتی اند که در میان آن متعددی پیشنهاد شده 

، که در 3شده متقاطع سلسله مراتبیبندی  مدل اثرات تصادفی طبقه 

شود، بیش از این مطالعه به اختصار مدل سلسله مراتبی نام برده می 

اند. این دو روش با وجود هدف مشترک یعنی  کارگرفته شده سایرین به 

سن اثرات  شناسایی  -دوره-برآورد  مسئله  کنترل  برای  کوهورت، 

برمبنای مفروضات آماری متفاوتی استوارند. رویکرد برآوردگر ذاتی با  

راه کلی ضرایب انتخاب  اندازه  کمترین  که  یکتایی  میان   4حل  در  را 

های ممکن دارد، از ساختار ریاضی ماتریس طراحی برای تعیین  حلراه

های برآوردگر ذاتی با استفاده از تجزیه  کند. مدل ضرایب استفاده می 

، یک پاسخ مشخص برای 5پنروز_ معکوس مورماتریس طراحی و شبه  

مراتبی با تعریف دوره   کنند. در مقابل رویکرد سلسلهمدل انتخاب می 

عنوان اثرات تصادفی متقاطع، مسئله شناسایی را از طریق  و کوهورت به

زمان اثرات ثابت سن و اثرات تصادفی دوره و کوهورت کنترل برآورد هم

که در این رویکرد اثر اختصاصی هر دوره و کوهورت با  طوری کند به می 

سازی و با اعمال سازوکار کوچک  6استفاده از برآوردگرهای بیز تجربی

شود. تفاوت اصلی این دو رویکرد این سمت میانگین کلی برآورد میبه

کند که این دو روش، حتی هنگام اعمال بر احتمال نظری را مطرح می 

 & Bellنتایج محتوایی متفاوتی برسند )یک مجموعه داده یکسان، به
Jones, 2018; Yang et al., 2004  پرسش این  اهمیت  باوجود   .)

مند این دو رویکرد طور مستقیم و نظام شناختی، مطالعاتی که به روش

را بر یک مجموعه داده مشترک مقایسه کرده باشند در ادبیات موجود 

 خصوص در حوزه مطالعات زنان سرپرست خانوار در ایران محدوداند.  به

 
1 Fienberg & Mason 
2 Intrinsic Estimator (IE) 
3 Hierarchical APC Cross-Classified Random Effects Model 

 کمترین مقدار نرم اقلیدسی  4
5 Moore_Penrose Inverse 
6 Best Linear Unbiased Prediction 

ی ایرانی هم ی زمانی موردبررسی در این پژوهش، خانوادهطی بازه 

در سطح دوره و هم در سطح کوهورت دستخوش تحولات ساختاری 

طور نظری بر فراوانی سرپرستی خانوار تواند به توجهی بوده که می قابل 

های جمعیتی کشور در این  زنان اثرگذار باشد. در سطح دوره، سیاست 

کرده  تجربه  را  چشمگیری  نوسانات  سیاست بازه  از  کنترل اند.  های 

دهه در  این باروری  در  تجدیدنظر  تا  انقلب  از  پس  ابتدایی  های 

های اخیر ها و رویکردهای تشویقی ازدواج و فرزندآوری در سالسیاست 

افزون1404مدیری و بگی،  ) ایران در همین  (.  نهاد خانواده در  براین 

چالش با  که دوره  بوده  مواجه  متعددی  کارکردی  و  ساختاری  های 

بهمی  شکلتواند  الگوهای  بر  مقطعی  اثر  طور  خانوار  ترکیب  و  گیری 

(. در سطح کوهورت نیز  139۸رحیمی و رازقی نصرآباد،  گذاشته باشد )

شناختی بنیادین  های متوالی زنان ایرانی بستر اجتماعی و جمعیتنسل

اند. بسترهای اجتماعی و فرهنگی کاهش باروری  متفاوتی را تجربه کرده

ی رفتار باروری میان  نشده( و نقش ناهمگونی مشاهده 1395صادقی،  )

)نسل زنان  مختلف  می 13۸9ترابی،  های  نشان  نسل(  که  های دهند 

متأخرتر زنان ایرانی الگوهای متفاوتی از تشکیل خانواده و باروری را 

نسلی اند. این تحولات بین های پیشین از خود بروز دادهنسبت به نسل

ها ها، چالش ی ویژگیهای مطالعات کیفی و تجربی درباره در کنار یافته 

؛  1396احمدنیا و قالیباف کامل،  های زنان سرپرست خانوار )و ظرفیت

( و وضعیت اقتصادی و اجتماعی این گروه از  13۸۷معیدفر و حمیدی،  

های حائز ساز تفاوتتوانند زمینه (، می 1400دراهکی و نوبخت،  زنان )

های اهمیت در احتمال پذیرش نقش سرپرستی خانوار میان کوهورت

باتوجه باشند.  زنان  کوهورت متوالی  اثرات  و  دوره  اثرات  اینکه  به 

نمایندگی می  متفاوتی را  کنند تفکیک دقیق سازوکارهای علّی کاملً 

این دو بعد از یکدیگر برای فهم درست ماهیت تحول سرپرستی خانوار 

تحلیل سن کاربرد چارچوب  که  است  ایران ضرورتی  در  -دوره-زنان 

 کند. کوهورت در این پژوهش را توجیه می 
هدف این پژوهش مقایسه دو رویکرد متفاوت برای کنترل مسئله 

کوهورت است و بررسی این مسئله که -دوره-شناسایی در تحلیل سن
تغییرات  میزان  سنی،  الگوی  برآورد  در  اندازه  چه  تا  رویکرد  دو  این 

شده با  مربوط به دوره و کوهورت و همچنین بازتولید مقادیر مشاهده
ها یکدیگر تفاوت دارند. هدف پژوهش این نیست که یکی از این روش

عنوان روش درست برای حل مسئله شناسایی معرفی کند بلکه را به
تواند خواهیم نشان دهیم که نتایج حاصل از تحلیل تا چه حد میمی 

فرضتحت در تأثیر  شناسایی  مسئله  حل  برای  که  باشد  هایی 
 رویکردهای مختلف وجود دارد. 
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 مبانی نظری  

کوهورت، توسط  -دوره-نخستین ایده برای کنترل مسئله شناسایی سن 

پیشنهاد شد که بر پایه اعمال یک قید   (19۷3و همکاران )  1میسون

سن، دوره  برابری دلخواه بر دو یا چند سطح مجاور از یکی از سه مؤلفه

بودن انتخاب قید و   یا کوهورت استوار بود. این رویکرد به دلیل ذهنی 

ناتوانی در آزمون اعتبار آن با استفاده از خود مدل مورد انتقاد گسترده 

و   2یانگ و سپس    (2000فو )  ،(19۷9) فاینبرگ و میسونقرار گرفت.  

با معرفی و توسعه مدل برآوردگر ذاتی مدعی شدند    (2004همکاران )

حل یکتا و این روش بدون اتکا به اعمال کردن قید دلخواه، یک راه  

دهد. در واقع این رویکرد مسئله عینی برای مسئله شناسایی ارائه می 

حل خاص کند بلکه با انتخاب یک راهطورکامل حل نمی شناسایی را به 

کند. این انتخاب های ممکن آن را مدیریت می از میان مجموعه پاسخ 

سازی نرم به ساختار ماتریس طراحی، کدگذاری متغیرها و معیار کمینه 

آن مطالعه  است.  وابسته  به پارامترها  که  ها  داد  نشان  مشخص  طور 

ریج رگرسیون  با  معادل  نتایجی  ذاتی  می   3برآوردگر  کند تولید 

سازی نُرم اقلیدسی جهت که هر دو روش جواب را از طریق کمینهازاین

می  دست  به  بااینپارامترها  با آورند.  گذشته  دهه  در  ادعا  این  حال 

در مطالعه خود نشان داد   (2013)  4لو رو شده است.  نقدهای جدی روبه

طور ضمنی یک قید خاص که برآوردگر ذاتی نیز برخلف ادعای اولیه به 

کند. قیدی که به تعداد  های سن، دوره و کوهورت اعمال میرا بر مؤلفه

در  آن  آزمون  یا  اثبات  عمل  در  و  است  وابسته  مؤلفه  هر  سطوح 

که پژوهش کرد  استدلال  لو  است.  غیرممکن  تقریبا  تجربی  های 

نه یک راه بلکه صرفاً نسخهبرآوردگر ذاتی  بدون فرض  قید  حل  با  ای 

های کلسیک است که قیدهای مشخصی  کمتر شفاف نسبت به روش

نشان دادند که برآوردهای   ( 2016لو و همکاران )کردند.  را اعمال می 

مدل برآوردگر ذاتی به طرح کدگذاری متغیرهای سن، دوره و کوهورت 

سازی یا کدگذاری ای که تغییر در نحوه پارامتری گونه حساس هستند به

 توجه در برآوردهای نهایی منجر شود.تواند به تغییر قابل می 

استدلال دیگری مطرح کرد که    (2014)  5اوبراین موازی با این نگاه  

سن تحلیل  در  شناسایی  مسئله -دوره-مسئله  یک  اساساً  کوهورت 

ای که با یک نوآوری آماری قابل حل نشدنی است نه مسئلهریاضی حل

اساس هر روشی که ادعای برآورد اثرات واقعی سه مؤلفه را باشد. براین

نهایت در فضای دارد در واقع فقط یک نقطه خاص از یک خط جواب بی 

 
1 Mason 
2 Yang 
3 Ridge Regression 
4 Luo 
5 O'Brien 
6 Bell & Jones 
7 Fosse & Winship 
8 Paciorek 
9 Deaton 

آنکه این انتخاب لزوماً بر پایه واقعیت    کند بدونپارامترها را انتخاب می 

با تمرکز بر مدل   (201۸)  6بل و جونز اجتماعی موجه باشد.   های نیز 

نتایج این مدل به  شدت متاثر از آرایش و سلسله مراتبی نشان دادند 

. فوسه و توزیع داده است نه صرفاً بازتاب فرآیندهای اجتماعی زیربنایی

در مروری جامع بر این حوزه این مجموعه انتقادها   (a2019)  ۷وینشیپ

های رایج  یک از روش گیرند که هیچبندی کرده و نتیجه می را جمع

واقعا  را  کردن  محاسبه  قید  بدون  همان  یا  بودن  فرض  بدون  ادعای 

ها را باید در نوع و شفافیت فرض کنند. تفاوت اصلی روشبرآورده نمی

وجود فرض و قید. این    وجو کرد نه در وجود یا عدمها جستضمنی آن

دیدگاه میتفاوت  شکل  را  حاضر  پژوهش  منطق  اصلی  پایه  دهد ها 

ازآنجاکه هم مدل برآوردگر ذاتی و هم مدل سلسله مراتبی هرکدام به  

کنند مقایسه نتایج این ها تحمیل می ای متفاوت قیدی را بر دادهشیوه 

بر یک مجموعه داده مشترک می تواند شواهد عینی درباره  دو روش 

وجود  با  که  رویکردی  کند.  فراهم  را  حساسیت  این  جهت  و  میزان 

 کارگرفته شده است. اهمیتش کمتر به 

 پیشینه پژوهش  
سن چارچوب  که  تحلیل -دوره-مطالعاتی  برای  مستقیماً  را  کوهورت 

حال  عینکارگرفته باشند محدودترند درروند تشکیل یا ترکیب خانوار به 

ومیر گسترده های سلمت و مرگکه کاربرد این روش تحلیلی در حوزه

ی خود روند تغییرات سرپرستی در مطالعه  (2016)  ۸پاسیورکاست.  

خانوار در آمریکا را با تفکیک اثرات سن، دوره و کوهورت بررسی کرد 

توجهی از تغییرات این نرخ ناشی از سالمندی و نشان داد که بخش قابل 

خطی جمعیت متأثر از مؤلفه سن است. این مطالعه به دلیل ماهیت هم 

های مرتبط با سرپرستی خانوار از رویکرد سن، دوره و کوهورت در داده

برای مواجهه با مسئله شناسایی استفاده    (201۸)  9دیتونسازی  نرمال 

کرد. رویکردی که برخلف مدل برآوردگر ذاتی و مدل سلسله مراتبی،  

دادن روند زمانی به  بر پایه یک فرض محتوایی مشخص یعنی نسبت  

شناختی نشان سن و کوهورت و نه دوره، استوار است. این انتخاب روش

دهد که هنوز اجماعی درباره روش برتر حل مسئله شناسایی وجود می 

نکته  مقایسه روشندارد.  اهمیت  که  این حوزه ای  در  را  مختلف  های 

 کند. خاص برجسته می

) یانگ همکاران  مدل   ( 2004و  با  را  ذاتی  برآوردگر  های عملکرد 
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یافته مقیدشده مقایسه کرده و نشان دادند این دو روش  خطی تعمیم

می  تولید  مشابهی  نسبتاً  ناکاموراکنند.  برآوردهای  و    1ساکاگوچی 

مراتبی را با مدل کوهورت   نیز در پژوهشی که مدل سلسله  (2019)

توانند برآوردهای کند نشان دادند این دو رویکرد میبیزی مقایسه می 

متفاوتی برای مؤلفه خطی اثر کوهورت تولید کنند. در مطالعه دیگر 

شبیه  (2023)  2متسوموتو  طریق  مدل  از  نخست  رویکرد،  سه  سازی 

های سلسله مراتبی(، دوم رگرسیون ریج اثرات تصادفی )معادل مدل 

های برآوردگر ذاتی( و سوم مدل گام تصادفی بیزی را روی  )معادل مدل 

های مصنوعی با الگوهای متفاوت مقایسه کرد. نتایج نشان داد که داده

میان   و رگرسیون سازی الگوی شبیه   13از  تصادفی  اثرات  شده، مدل 

تنها در   به   4ریج،  را  واقعی  پارامترهای  توانستند  بازیابی الگو  درستی 

تجربی  شاهدی  یافته  این  مدل  کنند.  و  ذاتی  برآوردگر  اینکه  بر  ست 

على مراتبی،  در سلسله  است  ممکن  ریاضی  سازوکار  در  تفاوت  رغم 

شرایط مشابهی با محدودیت مشابهی مواجه شوند اما همانطورکه ذکر 

رکز بوده و مقایسه شده و مصنوع متمسازی شد این مطالعه بر داده شبیه

این سه روش را بر یک مجموعه داده تجربی واقعی، با ساختار نامتوازن 

 واقعی دوره و کوهورت بررسی نکرده است.  

 ها داده  روش پژوهش و

های این مطالعه از طرح هزینه و درآمد خانوار مرکز آمار ایران برای داده

و   1395،  1390،  13۸5،  13۸0،  13۷5،  13۷0،  1365های  سال 

  ۸9تا    15استخراج شده است. جامعه مورد مطالعه شامل زنان    1400

سال درنظرگرفته شد. پس از اعمال معیارهای ورود، حذف موارد فاقد 

داده کردن  محدود  و  معتبر  شامل  اطلعات  نهایی  نمونه  زنان،  به  ها 

نفر زن اعم از سرپرست و غیرسرپرست بود. متغیر وابسته،     2۷29۷9

به  که  بود  زن  بودن  خانوار  شد  سرپرست  تعریف  دودویی  صورت 

مقدار  طوری به صفر  نشان   1که  مقدار  و  خانوار  سرپرست  زن  دهنده 

با  نشان فرد  رابطه  اساس  بر  متغیر  این  بود.  غیرسرپرست  زن  دهنده 

استخراج  خانوار  درآمد  و  هزینه  طرح  پرسشنامه  از  خانوار  سرپرست 

شامل  3شد  خانوار  درآمد  و  هزینه  پرسشنامه طرح  در  متغیر  این   .9  

عروس   ( 4فرزند،    (3همسر،    (2سرپرست،    (1حالت است که عبارتند از:  

 
1 Sakaguchi & Nakamura 
2 Matsumoto 

 حالت است که در نخستین حالت، فرد خود سرپرست خانوار است. 9بر اساس پرسشنامه طرح هزینه و درآمد خانوار، ارتباط فرد با سرپرست خانوار دارای  3

سایر   (۸خواهر یا برادر،    (۷پدر یا مادر،    ( 6نوه یا نتیجه،    (5یا داماد،  

 غیرخویشاوندان. (9خویشاوندان و نهایتاً 

و دوره در    ۸5-۸9تا    19-15ساله از  گروه پنج   15سن در قالب  

ساله تعریف شد. کوهورت تولد برای هر ترکیب سن و موج پنج   ۸قالب  

  Aمحاسبه شد که در آن    C=P−Aمحاسبه شد:  (  1دوره از رابطه )
،   ممکنکوهورت    22از  (.  ۸۷، ...،  22،  1۷نقطه میانی گروه سنی است )

که   1300کوهورت کنار گذاشته شد. چهار کوهورت متولد پیش از    6

ها به این دلیل  شدند. این کوهورتنفر را شامل می   239درمجموع تنها  

ها خود یک قید شناسایی ضمنی است،  حذف شدند که ادغام کوهورت

تواند تقسیم روند ها برابر است و می کند اثر این کوهورتزیرا فرض می

دلیل حذف بر  همینخطی میان سن، دوره و کوهورت را تعیین کند. به 

بررسی شد.   تحلیل حساسیت  در  ادغام  اثر  و  شد  داده  ترجیح  ادغام 

-۸9، سن 1365توانست در یک سلول )سال  تنها می   12۷۸کوهورت  

( مشاهده شود و در نمونه هیچ زنی در این سلول وجود نداشت.  ۸5

کوهورت  نهایتاً  نداشت.  حضور  داده  در  اساساً  کوهورت  این  بنابراین 

( مشاهده شد  19-15، سن  1400که تنها در یک سلول )سال    13۸3

و هیچ زن سرپرستی در آن وجود نداشت. چنین کوهورتی اطلعاتی 

نمی فراهم  اثر کوهورت  برآورد درست  درباره  و  را کند  بیشینه  نمایی 

 سازد.ناممکن می 

شامل   نهایی  و    ۸گروه سنی،    15زن،    2۷29۷9نمونه    16دوره 

سلول    104های فردی در  است. داده(  13۷۸تا    1303کوهورت تولد )

کوهورت تجمیع شد و برای هر سلول تعداد زنان سرپرست  -دوره-سن

سلول، با توزیع   104و تعداد کل زنان ثبت گردید. هر دو مدل بر همین  

ها ای و تابع پیوند لوجیت برازش شدند تا معیارهای برازش آندوجمله

،  نشدگیری در برآورد لحاظ های نمونهمقایسه باشد. وزنمستقیماً قابل 

ارائه می تنها وزن خانوار  کند و وزن فردی  زیرا طرح هزینه و درآمد 

محدودیت بخش  در  موضوع  این  است. شکل  ندارد   بحث شده   1ها 

دهد.  شده را در قالب دیاگرام لگزیس نشان می های تحلیلساختار داده

سالمندترین کوهورت مربوط به متولدین شود،  طورکه مشاهده می همان

هستند.   13۸0ها به متولدین ترین آنو جوان 1301
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 . دیاگرام لگزیس بر اساس جمعیت نمونه ۱شکل 

Figure 1. Lexis diagram of the study sample

کارگرفته شد برآوردگر ذاتی رویکرد نخستی که در این پژوهش به 

و   یانگو سپس با تفصیل بیشتر توسط    (2000فو )  است که توسط

جای اعمال قیود های برآوردگر ذاتی به ارائه شد. مدل   (2004)  همکاران

دلخواه بر ضرایب سن، دوره یا کوهورت، با استفاده از ساختار ماتریس  

بخش   برای  یکتا  جواب  یک  پارامترها،  فضای  تجزیه  و  طراحی 

می قابل  انتخاب  مدل  به شناسایی  از کند.  ذاتی  برآوردگر  طورمشخص 

شبه مور    طریق  نرم _ معکوس  کمترین  با  جواب  انتخاب  و  پنروز 

قابل  پارامترهای  از  یکتا  برآورد  می اقلیدسی، یک  ارائه  دهد.  شناسایی 

صورت کلی به شکل زیر تعریف مدل برآوردگر ذاتی در این مطالعه به

 شد: 
(1)   𝑙𝑜𝑔𝑖𝑡[𝑃(𝑌𝑎𝑝𝑐 = 1)]

= 𝛼 + ∑ 𝛽𝑖
𝐴

15

𝑖=1

 𝐴𝑔𝑒𝑖 + ∑ 𝛽𝑗
𝑃

8

𝑗=1

 𝑃𝑒𝑟𝑖𝑜𝑑𝑗

+ ∑ 𝛽𝑘
𝐶

16

𝑘=1

 𝐶𝑜ℎ𝑜𝑟𝑡𝑘 

آن   در  سرپرست   𝑌𝑎𝑝𝑐که  دودویی  و  وابسته  خانوار، متغیر  بودن 

𝑃(𝑌𝑎𝑝𝑐 = -دوره-بودن زن در سلول مشخص سناحتمال سرپرست  (1

عرض از مبدأ مدل معادل میانگین کلی لاجیت احتمال    𝛼کوهورت،  

نمونه،   کل  در  𝐴𝑔𝑒𝑖سرپرستی  ترتیب  به  𝐶𝑜ℎ𝑜𝑟𝑡𝑘و    𝑃𝑒𝑟𝑖𝑜𝑑𝑗و     

متغیرهای سن و دوره و کوهورت هستند که با کدگذاری مجموع صفر  

𝛽𝑖اند و مقدار  ساخته شده 
𝐴    و𝛽𝑗

𝑃    و𝛽𝑘
𝐶     ضرایب مربوط به سطحi    سن

 باشند.  کوهورت می kدوره و  jو 
رگرسیون را برخلف  سطح  یک  عامل  هر  برای  که  معمول  های 

می به حذف  مرجع  گروه  از عنوان  ذاتی  برآوردگر  مدل  در  کنند، 

شود. یعنی برای هر عامل، مجموع کدگذاری مجموع صفر استفاده می

 ضرایب همه سطوح برابر صفر است. 

(2)  ∑ 𝛽𝑖
𝐴

𝑖

= ∑ 𝛽𝑗
𝑃

𝑗

= ∑ 𝛽𝑘
𝐶

𝑘

= 0 

عنوان مرجع کنار گذاشته و ضریب هر هیچ سطحی به ترتیب  اینبه

ی سطوح همان ی اثر همهی اثر آن سطح از میانگین ساده سطح، فاصله

، ماتریس  C= P−Aدلیل رابطه  حال، به  دهد. بااینمؤلفه را نشان می

بی   𝑋طراحی   و  دارد  کم  رتبه  یک  بردار  همچنان  برای  جواب  نهایت 

 وجود دارد. ̂ 𝛽ضرایب
-معکوس مورجای معکوس معمولی، از شبهبرای حل این مسئله به 

 شود: پنروز استفاده می
(3)  𝛽̂𝐼𝐸 = 𝑋+𝑦 = (𝑋𝑇𝑋)+𝑋𝑇𝑦 

بردار ضرایب برآوردشده توسط رویکرد برآوردگر ذاتی    𝛽̂𝐼𝐸که در آن،  

مؤلفه،   سه  هر  ستون  𝑋شامل  شامل  مدل،  طراحی  های ماتریس 

کوهورت،  دودوییمتغیرهای   و  دوره  ماتریس    𝑋𝑇سن،   𝑋  ،𝑦ترانهاده 

نهایت جواب  بردار مشاهدات متغیر وابسته است. این عملگر از میان بی 

کند که کمترین نرم اقلیدسی ، جوابی را انتخاب می 𝛽̂ممکن برای بردار  

 را داراست.

برازش یکسانی با داده دارند و تنها در یک روند   ها جوابهمه این  

( معادله  دارند.  تفاوت  هم  با  جواب4خطی  این  همه  مجموعه  های ( 

 دهد. ممکن را نشان می
(4)  𝛽̂(𝑡) = 𝛽̂ + 𝑡 𝐵0   

از جواب 𝛽̂ که در آن بردار جهت همین روند    𝐵0های مدل،  یکی 

هر عدد حقیقی دلخواه است. برآوردگر ذاتی   tشناسایی و  خطی غیرقابل 

عمود باشد   𝐵0کند که بر  ها، جوابی را انتخاب می از میان این جواب

از  حاصل  جواب  با  و  دارد  را  ضرایب  کلی  اندازه  کمترین  جواب  این 

 یکسان است.   ( 3پنروز در معادله )–معکوس مورشبه 

ابتدا   برآورد شد و سپس ضرایب   مدلبنابراین در عمل،  لوجیت 

کوواریانس برای محاسبه خطاهای -برآوردگر ذاتی و ماتریس واریانس

 صورت زیر محاسبه شد: استاندارد و فاصله اطمینان به 
(5)  𝛽̂𝐼𝐸 = (𝐼 − 𝐵0𝐵0

𝑇)𝛽̂  
(6) 𝑉(𝛽̂𝐼𝐸) = (𝐼 − 𝐵0𝐵0

𝑇)𝑉(𝛽̂)(𝐼 − 𝐵0𝐵0
𝑇)  

، تنها برای   apc_ieو    ie_rateدستورهای آماده این روش در استیتا،  

 موجود های سن و دوره در آن  کنند که همه ترکیب جداولی کار می 

ها وجود نداشت، همان باشد. چون در داده حاضر برخی از این ترکیب
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نویسی استیتا اجرا شد. درستی  صورت مستقیم در محیط برنامه روش به

محاسبه با دو آزمون بررسی شد. نخست تأیید شد که مدل تنها یک 

کوهورت. دوم، تأیید شد  -دوره-خطی دارد، یعنی همان رابطه سنهم

شده برآوردگر ذاتی دقیقاً مدل لوجیت اولیه  بینی های پیش که احتمال

 بود.  14−10برابر است که تفاوت کمتر از رقم 

مدل   گرفت  قرار  مورداستفاده  پژوهش  این  در  که  دومی  رویکرد 

است  (  2013،  2006)  1شده توسط یانگ و لندمراتبی معرفیسلسله  

که مسئله عدم شناسایی را نه با یک قید ریاضی صرف بر ضرایب بلکه 

عنوان کند. در این رویکرد سن به با بازتعریف سطح تحلیل کنترل می 

به کوهورت  و  دوره  اما  ثابت  درنظرگرفته  اثر  تصادفی  اثرات  عنوان 

جای برآورد یک ضریب جداگانه برای هر دوره و  شوند. بنابراین به می 

ها از طریق واریانس اثرات ها و کوهورتهر کوهورت، تفاوت میان دوره

می  درنظرگرفته  مدل  در  بر تصادفی  باتکیه  مدل  واقع  در  شوند. 

 هایی درباره نحوه توزیع این اثرات و سازوکاری که باعث نزدیک فرض

می  کلی  میانگین  به  پراکنده  برآوردهای  میشدن  برآورد  شود. شود 

داده  ساختار  و  مدل  مفروضات  به  همچنان  اثرات  شناسایی  هرچند 

زیر   به شکل  مراتبی  سلسله  رویکرد  در  مدل  کلی  فرم  است.  وابسته 

 خواهد بود: 
(7)    𝑔 (𝐸(𝑌𝑖𝑗𝑘)) = 𝛽0 + 𝛽Χ𝑖𝑗𝑘 + 𝑢𝑗 + 𝑣𝑘 

، دوره  iمتغیر وابسته در سلول مربوط به گروه سنی    𝑌𝑖𝑗𝑘در این معادله  

j      و کوهورتk  است.   𝛽0    عرض از مبدأ و𝛽Χ𝑖𝑗𝑘   مجموعه اثرات ثابت

𝑢𝑗دهد.   مدل از جمله اثر سن، را نشان می     , 𝑣𝑘 ترتیب اثرات تصادفی  به

مشاهده  ناهمگنی  که  هستند  کوهورت  و  دوره  دوره  میان  و  نشده  ها 

شود این اثرات دارای  کنند. فرض می ها را در مدل لحاظ می کوهورت

 اند.های قابل برآورد هستند و از یکدیگر مستقل میانگین صفر و واریانس
(8)  𝑢𝑗 ∼ 𝑁(0,  𝜎𝑢

2) 
𝑣𝑘 ∼ 𝑁(0,  𝜎𝑣

2) 
Cov (𝑢𝑗 ,  𝑣𝑘) = 0 

حاضر تابع پیوند   مطالعهبه دودویی بودن متغیر وابسته در  باتوجه

صورت کارگرفته شد و مدل نهایی در رویکرد سلسله مراتبی بهلوجیت به 

 زیر مشخص شد: 
(9) ln (

𝑝𝑖𝑗𝑘

1 − 𝑝𝑖𝑗𝑘
) = 𝛽0 + 𝛽1 𝐴𝑔𝑒20–24 + 𝛽2 𝐴𝑔𝑒25–29 + ⋯

+ 𝛽14  𝐴𝑔𝑒85–89 + 𝑢𝑗
(𝑃𝑒𝑟𝑖𝑜𝑑)

+ 𝑣𝑘
(𝐶𝑜ℎ𝑜𝑟𝑡) 

عنوان گروه مرجع درنظرگرفته شد  سال به  15-19  در اینجا، گروه سنی

دهند.  های سنی را نشان می اثرات ثابت سایر گروه   𝛽14تا  𝛽1و ضرایب  

𝑢𝑗همچنین  
(𝑃𝑒𝑟𝑖𝑜𝑑)    و𝑣𝑘

(𝐶𝑜ℎ𝑜𝑟𝑡)     دوره  به تصادفی  اثرات  و ترتیب 

کنند.  کوهورت هستند که از توزیع نرمال با میانگین صفر پیروی می 

 
1 Yang & Land 
2 Empirical Bayes 

ترین مقدار اثر هر دوره و کوهورت با توجه  عنوان محتملصورت عددی و بهها با همان منطق، اما بهبینیصورت دقیق برقرار است. در مدل لوجیت حاضر، این پیشاین رابطه برای مدل خطی به 3

 بینی نیز محاسبه شد.در استیتا(. خطای استاندارد هر پیش ebmodesها محاسبه شدند )گزینه به داده

به  صورت برخلف مدل برآوردگر ذاتی، دوره و کوهورت در این مدل 

جای برآورد ضریب مجزا برای هر سطح،  دودویی کدگذاری نشدند و به 

 شود. فقط دو پارامتر واریانس برآورد می

صورت اثرات تصادفی متقاطع وارد مدل شدند.  دوره و کوهورت به

زمان به یک دوره و یک کوهورت تعلق دارد و این یعنی هر سلول هم

گیرند. مدل  ای هستند که درون یکدیگر قرار نمیدو، سطوح جداگانه 

سلول مدل برآوردگر ذاتی   104در استیتا، روی همان    meglmبا دستور  

نمایی با روش تقریب  ای برآورد شد. لگاریتم درست و با توزیع دوجمله

 لاپلس محاسبه شد. 

برای ترسیم نمودارهای دوره و کوهورت در مدل سلسله مراتبی از 

آن واریانس  تنها  مؤلفه  دو  این  از  که  بهآنجایی  تصادفی  ها  اثر  عنوان 

های بینی منظور نمایش این اثرات در نمودار از پیشبه شودمیگزارش 

تجربی )   2بیزی  شود  استفاده  این  Yang & Land, 2006باید   .)

محتملپیش  باتوجهبینی،  را  دوره  هر  اثر  مقدار  داده ترین  و به  ها 

دهد که معادله آن به شرح زیر پارامترهای برآوردشده مدل نشان می 

 است:  

(10)  𝑢̂𝑗 =
𝜎𝑢

2

𝜎𝑢
2 + 𝜎𝜖

2/𝑛𝑗

 𝑟̅𝑗
3 

میانگین باقی    𝑟̅𝑗برآورد بیز تجربی اثر اختصاصی دوره،    𝑢̂𝑗که در آن  

، jتعداد مشاهدات دوره    𝑛𝑗پس از کنترل اثر ثابت سن،    jمانده دوره  

𝜎𝜖
𝜎𝑢گروهی باقیمانده،  درون  واریانس   2

2

𝜎𝑢
2+𝜎𝜖

2/𝑛𝑗
سازی، که ضریب کوچک  

نزدیک یک  به  دوره  هرچه  میانگین  به  برآورد  باشد  و نزدیک   jتر  تر 

تر تر باشد برآورد به میانگین کلی )صفر( نزدیکهرچه به صفر نزدیک

به می  مطرح  همینشود.  نیز  کوهورت  برای  مشابهی  فرمول  ترتیب 

ای و شود. از این برآوردها برای ترسیم و مقایسه روند تغییرات دورهمی 

 استفاده شد.  4و  3های کوهورتی در شکل
  104نفر( در    2۷29۷9های فردی )برای مقایسه دو رویکرد، داده

کوهورت تجمیع شدند و برای هر سلول، تعداد زنان -دوره-سلول سن

ای سرپرست و تعداد کل زنان ثبت گردید. هر دو مدل با توزیع دوجمله

و تابع پیوند لوجیت بر همین داده برازش شدند. ازآنجاکه ضرایب مدل  

های بیز تجربی مدل سلسله مراتبی از نظر بینی برآوردگر ذاتی و پیش 

هم  تفسیر  و  آنمقیاس  دامنه  مستقیم  مقایسه  نیستند،  مبنای ارز  ها 

نمی  فراهم  مدل  دو  از  یکی  برتری  درباره  قضاوت  برای  کند.  معتبری 

 پذیر استوار شد.  ارز و آزمونبنابراین مقایسه بر سه دسته شاخص هم 
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 معیارهای برازش

( BIC(، معیار اطلع بیزی )AICمنظور معیار اطلع آکائیکه )  اینبرای  

( انحراف  مقدار devianceو  شاخص،  سه  هر  در  شدند.  محاسبه   )

دهنده برازش بهتر است. مدل کامل برای هر سلول یک تر نشانکوچک

می برآورد  جداگانه  دارد  احتمال  را  ممکن  برازش  بهترین  و  کند 

(Akaike, 1974; McCullagh & Nelder, 1989; Schwarz, 1978.)  

خطی شده مدل برآوردگر ذاتی به قیدی که برای رفع هممقادیر برازش

می  لگاریتم انتخاب  مراتبی،  سلسله  مدل  برای  نیست.  وابسته  شود 

بهدرست لاپلس  تقریب  روش  به  در  نمایی  و  آمد   شمارش دست 

( گردید  لحاظ  واریانس  مؤلفه  دو  و  ثابت  ضرایب  (  k=17پارامترها، 

های دارای اثر تصادفی محل ازآنجاکه شمارش پارامترهای مؤثر در مدل 

 دو مدل با احتیاط تفسیر شد.  BICو  AICبحث است، تفاوت 

 بینی شده دوره و کوهورتاحتمال پیش

برای اینکه دو مدل بر مقیاسی یکسان مقایسه شوند، از هر دو مدل  

یک سوال واحد پرسیده شد. برای زنی با سن متوسط و از کوهورت 

دوره   در  بودن  سرپرست  احتمال  مدل    jمتوسط،  در  است؟  چقدر 

به   ذاتی،  و  برآوردگر  سن  متوسط  اثر  صفر،  مجموع  کدگذاری  دلیل 

 کوهورت برابر صفر است: 
(11) 𝑝̂𝑗

 𝐼𝐸 = logit−1 (𝛼̂ + 𝛽̂𝑗
𝑃)   

میانگین ضرایب   از  متوسط سن  اثر  مراتبی،   15در مدل سلسله 

گروه مرجع برابر صفر( و میانگین اثر تصادفی  𝛽دست آمد ) گروه سنی به

 کوهورت صفر است: 
(12) 𝑝̂𝑗

 𝐻𝐴𝑃𝐶 = logit−1 (𝛽̂0 + 𝛽̅𝐴 + 𝑢̃𝑗) 

(13)   𝛽̅𝐴 =
1

15
∑ 𝛽̂𝑎

15

𝑎=1

   

پیش  همینبینیاحتمال  به  نیز  کوهورت  هر  با  شده  ترتیب 

جایگزینی اثر کوهورت به جای اثر دوره، محاسبه شد. فاصله اطمینان 

درصد ابتدا بر مقیاس لوجیت ساخته و سپس به مقیاس احتمال    95

مراتبی، خطای استاندارد از ترکیب خطای   تبدیل شد. در مدل سلسله

دست  بینی بیز تجربی به استاندارد بخش ثابت و خطای استاندارد پیش 

نادیده   را  دو  این  میان  کوواریانس  زیرا  است،  تقریبی  این روش  آمد. 

 گیرد.می 

 آزمون رسمی تفاوت

دو آزمون انجام شد. نخست، برای هر دوره و هر کوهورت آزمون شد  

 طور معنادار متفاوت است: بینی دو مدل به که آیا پیش 

(14)  𝑧𝑗 =
𝜂̂𝑗

 𝐼𝐸 − 𝜂̂𝑗
 𝐻𝐴𝑃𝐶

√𝑆𝐸(𝜂̂𝑗
 𝐼𝐸)

2
+ 𝑆𝐸(𝜂̂𝑗

 𝐻𝐴𝑃𝐶)
2

   

 
1 Vuong 

𝜂̂𝑗که در آن  
 𝐼𝐸   بینی بر مقیاس لوجیت است. چون هر دو مدل بر پیش

شده  برآورد  داده  پیش یک  و  دارد، بینی اند  مثبت  همبستگی  هایشان 

 کند. کارانه می نادیده گرفتن این همبستگی آزمون را محافظه

  1وونگ بینی دو مدل از آزمون  در ادامه برای مقایسه کلی دقت پیش

ای استفاده شد. این آزمون برای مقایسه دو مدل غیرآشیانه   (19۸9)

طراحی شده است. یعنی دو مدلی که هیچکدام حالت خاصی از دیگری  

، $c$نیست، مانند برآوردگر ذاتی و مدل سلسله مراتبی. برای هر سلول  

صورت نمایی دو مدل محاسبه و آماره آزمون بهتفاوت لگاریتم درست 

 زیر به دست آمد: 

(15)  𝑚𝑐 = ℓ𝑐
 𝐼𝐸 − ℓ𝑐

 𝐻𝐴𝑃𝐶 ,   𝑧𝑉 =
√𝑁 𝑚̅

𝑠𝑚
 

𝑧𝑉هستند.    𝑚𝑐و انحراف معیار   میانگین   𝑠𝑚و   𝑚̅  که در آن تر بزرگ  

  −1/96تر از  دهنده برتری معنادار برآوردگر ذاتی، کوچکنشان  1/96از  

دهنده برتری معنادار مدل سلسله مراتبی و مقادیر بین این دو نشان

محاسبه  نشان در  است.  معنادار  تفاوت  نبود  ℓ𝑐دهنده 
 𝐻𝐴𝑃𝐶     از

کوهورت بینی پیش  و  دوره  اثرات  با  همراه  مراتبی  سلسله  مدل  های 

 استفاده شد.  

 تحلیل حساسیت 

یکی از نقدهای اصلی برآوردگر ذاتی در ادبیات این است که نتایج آن 

بندی سن، دوره و کوهورت، یا با اضافه ممکن است با تغییر نحوه گروه 

 (.Luo, 2013هایی که اطلعات کمی دارند تغییر کند )و کم کردن گروه

 Bellهمچنین نتایج مدل سلسله مراتبی به ساختار داده وابسته است )
& Jones, 2018و یافته   (  شود  مشخص  اینکه  این  برای  اصلی  های 

سازی داده وابسته نیستند کل  های مربوط به آماده مطالعه به تصمیم

حذف  الف(  شد:  تکرار  نیز  دیگر  حالت  سه  در  مدل  دو  مقایسه 

تنها در دو یا   13۷۸و    13۷3های  های ناقص جوان. کوهورتکوهورت

شده  مشاهده  پایانی  دوره  به سن  سه  هنوز  آن  از  پیش  زیرا    15اند، 

های سالگی نرسیده بودند. این دو کوهورت حذف شدند تا اثر کوهورت

بندی سنی: گروه سنی  اطلعات بر نتایج بررسی شود. ب( تغییر گروهکم 

ترتیب  اینسال که کمترین تعداد نمونه را دارد حذف شد. به   ۸9-۸5

های  کاهش یافت. ج( ادغام کوهورت  14به    15های سنی از  تعداد گروه

به  کوهورتقدیمی:  حذف  از  جای  پیش  متولد  این 1300های   ،

مراحل  کوهورت همه  حالت  هر سه  در  شدند.  ادغام  گروه  یک  در  ها 

احتمال برازش،  معیارهای  مدل،  دو  برآورد  یعنی  های تحلیل، 

های تفاوت، دقیقاً به همان روش تحلیل اصلی  شده و آزمونبینی پیش 

یافته بررسی شد که آیا  این حالتتکرار شد. سپس  ها های اصلی در 

می  باقی  یافتهپایدار  این  خیر.  یا  در مانند  مدل  دو  ترتیب  شامل  ها 

های دوره بینی معیارهای برازش، معناداری آزمون وونگ و الگوی پیش 
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 . و کوهورت است

 ها  یافته 
نمودار درصد زنان سرپرست خانوار را در نمونه موردمطالعه در   2شکل  

درصد در سال    2/۷دهد. این نسبت از  هشت موج پیمایش نشان می 

 2به حدود    13۸0و    13۷5های  اندکی کاهش یافته و در سال   1365

درصد رسیده است. پس از آن روندی افزایشی و پیوسته داشته و در  

این نسبت خام تحت  12/۷به    1400سال   تأثیر درصد رسیده است. 

های ای و تفاوتزمان تغییر ساختار سنی جمعیت زنان، شرایط دورههم

های بعدی تفکیک همین سه اثر است. نسلی است. هدف تحلیل

 
 روند تغییرات زنان سرپرست خانوار در نمونه مورد مطالعه  .2شکل 

Figure 2.  Trend in the percentage of female household heads in the study sample

میزان به ارزیابی  و  زنان  خانوار  سرپرستی  روند  بررسی  منظور 

همگرایی نتایج دو رویکرد برآوردگر ذاتی و مدل سلسله مراتبی، ابتدا 

 2و    1های  اثرات سن، دوره و کوهورت در هر یک از دو مدل در جدول

بر اساس معیارهای هم پذیر ارز و آزمونبرآورد شد و سپس دو مدل 

  AICذکرشده در بخش روش با یکدیگر مقایسه شدند. معیارهای برازش  

پیش BICو   احتمال  و بینی ،  کوهورت  و  دوره  هر  در  سرپرستی  شده 

های رسمی تفاوت. در پایان پایداری نتایج در تحلیل حساسیت  آزمون

دلیل تفاوت در بررسی شد. لازم به ذکر است که ضرایب دو مدل به  

مقایسه نیستند کدگذاری و سازوکار شناسایی، مستقیماً با یکدیگر قابل 

 .ارز صورت گرفته است های همو مقایسه دو مدل تنها بر اساس شاخص
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 برآورد اثرات سن، دوره و کوهورت با مدل برآوردگر ذاتی. ۱ جدول
Table 1. Estimates of age, period and cohort effects from the intrinsic estimator 

حد پایین   z P>|z| ٪۹۵ خطای استاندارد  ضریب مولفه حد بال   ٪۹۵   

             سن 
19-15  −3 /155۸ 0/13۸4 −22 /۸0 <0/001 −3 /42۷1 −2 /۸۸45 
24-20  −1 /6062 0/06۸0 −23 /62 <0/001 −1 /۷395 −1 /4۷30 
29-25  −1 /0۸41 0/0522 −20 /۷۷ <0/001 −1 /1۸63 −0 /9۸1۸ 
34-30  −0 /5601 0/042۷ −13 /12 <0/001 −0 /643۸ −0 /4۷65 
39-35  −0 /2950 0/03۸3 −۷ /۷1 <0/001 −0 /3۷01 −0 /2200 
44-40  −0 /139۷ 0/035۸ −3 /90 <0/001 −0 /2100 −0 /0695 
49-45  0/0394 0/0336 1/1۷ 0/241 −0 /0265 0/1052 
54-50  0/239۷ 0/0313 ۷/65 <0/001 0/1۷۸2 0/3011 
59-55  0/36۷9 0/0306 12/02 <0/001 0/30۷9 0/42۷9 
64-60  0/54۷4 0/0293 1۸/۷0 <0/001 0/4900 0/604۸ 
69-65  0/۷4۷2 0/0296 25/25 <0/001 0/6۸92 0/۸052 
۷4-۷0  1/0323 0/029۸ 34/64 <0/001 0/9۷39 1/090۷ 
۷9-۷5  1/2422 0/0344 36/06 <0/001 1/1۷4۷ 1/309۷ 
۸4-۸0  1/3۷9۸ 0/041۷ 33/0۷ <0/001 1/29۸0 1/4615 
۸9-۸5  1/2452 0/0694 1۷/94 <0/001 1/1091 1/3۸12 

             دوره
1365 −0 /2692 0/1001 −2 /69 0/00۷ −0 /4655 −0 /0۷29 
13۷0 −0 /3۸۷0 0/0530 −۷ /30 <0/001 −0 /4909 −0 /2۸31 
13۷5 −0 /5652 0/04۸۷ −11 /61 <0/001 −0 /6606 −0 /469۸ 
13۸0 −0 /3226 0/0423 −۷ /62 <0/001 −0 /4055 −0 /239۷ 
13۸5 −0 /0۷62 0/0263 −2 /90 0/004 −0 /12۷۸ −0 /024۷ 
1390 0/2941 0/0232 12/65 <0/001 0/24۸5 0/339۷ 
1395 0/53۸5 0/022۷ 23/۷2 <0/001 0/4940 0/5۸30 
1400 0/۷۸۷6 0/0229 34/44 <0/001 0/۷42۸ 0/۸324 

             کوهورت 
1305-1301  1/135۷ 0/0۷12 15/95 <0/001 0/9961 1/2۷52 
1310-1306  1/0312 0/051۷ 19/94 <0/001 0/9299 1/1326 
1315-1311  0/9920 0/039۸ 24/95 <0/001 0/9141 1/0699 
1320-1316  0/9۷4۸ 0/0355 2۷/49 <0/001 0/9053 1/0443 
1325-1321  0/۸35۸ 0/0345 24/19 <0/001 0/۷6۸0 0/9035 
1330-1326  0/۷5۷4 0/0330 22/9۸ <0/001 0/692۸ 0/۸220 
1335-1331  0/556۸ 0/0330 16/۸۸ <0/001 0/4922 0/6215 
1340-1336  0/301۷ 0/0340 ۸/۸۸ <0/001 0/2351 0/36۸2 
1345-1341  0/0292 0/0360 0/۸1 0/41۸ −0 /0414 0/099۷ 
1350-1346  −0 /15۷4 0/03۷4 −4 /20 <0/001 −0 /230۷ −0 /0۸40 
1355-1351  −0 /4020 0/040۷ −9 /۸۷ <0/001 −0 /4۸19 −0 /3222 
1360-1356  −0 /6441 0/0442 −14 /5۸ <0/001 −0 /۷30۷ −0 /55۷6 
1365-1361  −0 /9۸56 0/0511 −19 /29 <0/001 −1 /0۸5۸ −0 /۸۸55 
13۷0-1366  −1 /0515 0/0620 −16 /9۷ <0/001 −1 /1۷29 −0 /9300 
13۷5-13۷1  −1 /2464 0/0951 −13 /11 <0/001 −1 /432۷ −1 /0600 
13۸0-13۷6  −2 /12۷6 0/2464 −۸ /63 <0/001 −2 /610۷ −1 /6446 

2− مقدار ثابت  /۷502 0/0269 −102 /24 <0/001 −2 /۸029 −2 /69۷5 
 اند. ضریب هر سطح، فاصله آن از میانگین کل را بر مقیاس لوجیت نشانضرایب با کدگذاری مجموع صفر برآورد شده

 (.1365-1400های هزینه و درآمد خانوار )منبع: محاسبات محقق بر اساس داده   دهد. می
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 :  است آمده 2 جدول در یمراتب سلسله مدل ی اجرا جینتا ادامه در

 یمراتب سلسله مدل  در کوهورت   و  دوره یتصادف  اثرات انسیوار و  سن ثابت اثرات .2 جدول

Table 2. Fixed age effects and variances of period and cohort random effects in the hierarchical model 
 

حد پایین z P>|z| ٪۹۵ خطای استاندارد ضریب  مولفه  حد بال  ٪۹۵   

( ۱۵-۱۹سن )مرجع:               

24-20  1/۷4۷5 0/1۸1۸ 9/61 <0/001 1/3912 2/103۸ 
29-25  2/5031 0/1۷۷0 14/14 <0/001 2/1562 2/۸501 
34-30  3/2244 0/1۷43 1۸/50 <0/001 2/۸۸2۷ 3/5661 
39-35  3/6۸62 0/1۷46 21/11 <0/001 3/3439 4/02۸4 
44-40  4/039۷ 0/1۷65 22/۸۸ <0/001 3/693۷ 4/3۸5۷ 
49-45  4/4144 0/1۷۸5 24/۷3 <0/001 4/0646 4/۷642 
54-50  4/۸092 0/1۸09 26/59 <0/001 4/454۷ 5/163۷ 
59-55  5/1304 0/1۸3۸ 2۷/92 <0/001 4/۷۷02 5/4906 
64-60  5/5013 0/1۸65 29/50 <0/001 5/135۸ 5/۸66۸ 
69-65  5/۸۸9۷ 0/1901 30/9۸ <0/001 5/51۷1 6/2623 
۷4-۷0  6/3590 0/193۸ 32/۸1 <0/001 5/9۷91 6/۷3۸9 
۷9-۷5  6/۷4۷3 0/19۸6 33/9۸ <0/001 6/35۸1 ۷/1365 
۸4-۸0  ۷/05۷0 0/2042 34/56 <0/001 6/656۸ ۷/45۷3 
۸9-۸5  ۷/095۸ 0/2159 32/۸6 <0/001 6/6۷26 ۷/5190 

6− مقدار ثابت  /۸945 0/1۸۷۸ −36 /۷1 <0/001 −۷ /2626 −6 /5264 
             اثرات تصادفی 
 0/1063 0/0106 – *– 0/019۷ 0/0335 واریانس دوره 

 0/0629 0/0096 – – 0/011۸ 0/0246 واریانس کوهورت 

کند که  نمایی بررسی شد. این آزمون مدل حاضر را با مدلی مقایسه میشود، معناداری اثرات تصادفی دوره و کوهورت با آزمون نسبت درستگزارش نمی zها آماره برای واریانسازآنجاکه  *

𝜒2 و  p<0/ 001دهد )طور معنادار بهبود میفقط اثر سن را دارد. نتیجه نشان داد که افزودن اثرات دوره و کوهورت، برازش مدل را به = 255.11.)     

 
  ، مقایسه نیستندطورمستقیم قابل به  2و    1جداول    ضرایبازآنجاکه  

اند، برای مقایسه اثرات  چون بر اساس مفروضات متفاوتی ساخته شده 

هر سه مؤلفه سن، دوره و کوهورت از مقدار احتمال برای هر یک از  

 ها استفاده شده است.    آن
 اثر سن  

به   3جدول   مدل  هردو  در  سن  ضرایب  تبدیل  نشان نتایج  احتمال 

دهد که هم مدل برآوردگر ذاتی و هم مدل سلسله مراتبی، روند می 

یکسانی را در تغییرات احتمال سرپرستی خانوار توسط زنان با افزایش  

دهند که در هر دو روند جهت آن افزایشی است. افزایش سن نشان می 

پیوسته ضرایب احتمال با افزایش سن و تثبیت در سالمندی منطبق با  

باشد. انتظار می ای قابلمشاهده در جوامع و یافتهواقعیت قابل 



 
 

 

211 

 ی میسل    216-199 : (2) 10(، 1403) دوفصلنامه مطالعات جمعیتی

 

 مقایسه ضرایب احتمال )درصد( مؤلفه سن در مدل برآوردگر ذاتی و مدل سلسله مراتبی  .۳جدول 
Table 3. Predicted probability of female household headship by age group in the two models 

 مقدار احتمال گروه سنی 

در مدل 

 برآوردگرذاتی

 حد بال و پایین  

در مقدار احتمال مدل 

 برآوردگرذاتی

۹۵%  

 مقدار احتمال

در مدل سلسله 

 مراتبی 

 حد بال و پایین  

در مقدار احتمال مدل سلسله 

 مراتبی 

۹۵%  

z  p 

19-15  0/3 0/4-0/2  0/1 0/2-0/1  2/46 0/014 
24-20  1/3 1/5-1/1  0/6 0/۷-0/5  5/۷5 <0/001 
29-25  2/1 2/4-1/9  1/2 1/5-1/0  4/63 <0/001 
34-30  3/5 3/9-3/2  2/5 3/0-2/1  3/35 <0/001 
39-35  4/5 4/9-4/2  3/9 4/6-3/3  1/60 0/109 
44-40  5/3 5/۷-4/9  5/4 6/4-4/6  −0 /36 0/۷20 
49-45  6/2 6/۷-5/۸  ۷/۷ 9/0-6/6  −2 /40 0/016 
54-50  ۷/5 ۸/1-۷/0  11/1 12/۸-9/5  −4 /49 <0/001 
59-55  ۸/5 9/1-۷/9  14/6 16/9-12/6  −6 /46 <0/001 
64-60  10/0 10/6-9/3  19/9 22/۸-1۷/2  −۸ /35 <0/001 
69-65  11/9 12/۷-11/1  26/۸ 30/5-23/4  −10/00 <0/001 
۷4-۷0  15/2 16/2-14/3  36/9 41/4-32/۷  −11/45 <0/001 
۷9-۷5  1۸/1 19/4-1۷/0  46/3 51/3-41/4  −12/36 <0/001 
۸4-۸0  20/3 21/۸-1۸/۸  54/1 59/4-4۸/۷  −12/۸2 <0/001 
۸9-۸5  1۸/2 20/4-16/1  55/0 61/1-4۸/۷  −11/50 <0/001 

 

 اثرات دوره

شده سرپرستی خانوار در هر دوره زمانی و  بینی احتمال پیش   4جدول  

نشان می  مدل  اساس هر دو  منحنی بر  کلی  دهد. دو مدل در شکل 

سو بودند،  و افزایش پس از آن، هم   13۷5ای، یعنی کاهش تا سال  دوره

تفاوت داشتند. در برآوردگر   1400تا    1365اما در شیب کلی روند از  

ذاتی، احتمال سرپرستی در پایان دوره بیش از دو برابر آغاز آن بود، 

 مراتبی تفاوت آغاز و پایان دوره اندک بود.که در مدل سلسلهدرحالی

می  نشان  تفاوت  دورهآزمون  در  مدل  دو  که  و    1390های  دهد 

دوره   1395 در  اما  ندارند،  معناداری  ابتداییتفاوت  تا    1365)  های 

ها معنادار است. به بیان ساده ( تفاوت آن1400)  ( و دوره پایانی13۸5

کنند و در دو سر از دو منحنی در میانه بازه زمانی از یکدیگر عبور می 

بینی دو مدل بر مقیاس (. اختلف پیش 3گیرند )شکل  هم فاصله می 

  1400در    26/0  صورت خطی بهتقریباً به   1365در    -9۷/0   لوجیت از

رسد.  می 
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 شده سرپرستی خانوار زنان بر حسب دوره در دو مدل )درصد( بینیاحتمال پیش .۴جدول 

Table 4. Predicted probability of female household headship by period in the two models 
 مقدار احتمال دوره 

در مدل 

 برآوردگرذاتی

ن حد بال و پایی  

 در مقدار احتمال مدل برآوردگرذاتی

۹۵%  

 مقدار احتمال

در مدل 

سلسله 

 مراتبی 

 حد بال و پایین  

در مقدار احتمال 

 مدل سلسله مراتب

۹۵%  

z  p  اختلاف 

 لوجیت 

1365 4/۷ 5/۸-3/۸  11/4 14/4-۸/9  −5 /42 <0/001 0/9۷-  
13۷0 4/2 4/۷-3/۷  9/6 11/6-۷/9  −۷ /19 <0/001 0/۸9-  
13۷5 3/5 3/9-3/1  ۷/0 ۸/5-5/۸  −6 /0۷ <0/001 0/۷3-  
13۸0 4/4 4/9-4/0  ۷/3 ۸/۸-6/0  −4 /64 <0/001 0/53-  
13۸5 5/6 5/9-5/3  ۷/5 ۸/9-6/3  −3 /13 0/002 0/32-  

1390 ۷/9 ۸/3-۷/5  ۸/9 10/5-۷/5  −1 /2۷ 0/203 0/13-  

1395 9/9 10/3-9/4  9/3 11/0-۷/۸  0/65 0/51۸ 0/06 

1400 12/3 12/9-11/۸  9/۸ 11/6-۸/3  2/61 0/009 0/26 

دهد، مستقل از تفاوت در ترکیب سنی و نسلی زنان در ها تنها اثر دوره را نشان میاند. بنابراین تفاوت میان دورهها محاسبه شدهها با ثابت نگه داشتن اثر سن و کوهورت در سطح میانگین آناحتمال

 1365-1400های هزینه و درآمد خانوار  : محاسبات محقق بر اساس دادهمنبع  هر دوره. 

 
 

 
درصدی(  95ی سرپرستی خانوار توسط زنان بر اساس دوره در دو مدل )همراه با فاصله اطمینان شدهبینینمودار احتمال پیش. ۳شکل   

Figure 3. Predicted probability of female household headship by period in the two models (with 95% confidence intervals)

 اثر کوهورت 

شده سرپرستی خانوار برحسب  بینی احتمال پیش   4و شکل    5  جدول

 دهند. ها نشان می کوهورت ولادت

مؤلفه  در  دوره،  و  سن  مؤلفه  مدل برخلف  کوهورت  رفتار ی  ها 

بازه  در  می متفاوتی  نشان  خود  از  ذاتی  هایی  برآوردگر  مدل  دهند. 

بر اساس کوهورت را روندی کاهشی نشان  احتمال سرپرستی خانوار 

های جدیدتر تر نسبت به کوهورتهای قدیمیدهد. یعنی کوهورتمی 

داشته بیشتری  شدن  خانوار  سرپرست  سلسله احتمال  مدل  اما  اند. 

که از  طوری دهد بهمراتبی برآورد متفاوت و غیریکنواختی را نشان می

کاهشی و   1365تا    1331روند افزایشی، از    1330تا    1301کوهورت  

شود. ای مواجه میبعد از آن نیز مجدداً با افزایش و کاهش دوباره 
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 شده سرپرستی خانوار زنان برحسب کوهورت تولد در دو مدل )درصد( بینیاحتمال پیش  . ۵جدول 

Table 5. Predicted probability of female household headship by birth cohort in the two models 

 کوهورت 
 مقدار احتمال

در مدل  

 برآوردگرذاتی

 حد بال و پایین  

در مقدار احتمال مدل 

 برآوردگرذاتی

۹۵ %  

 مقدار احتمال

در مدل سلسله  

 مراتبی

 حد بال و پایین  

در مقدار احتمال مدل 

 سلسله مراتبی

۹۵ %  

z  p 
اختلاف  

 لوجیت 

1305-1301  16/6 1۸/۸-14/6  6/9 ۸/5-5/6  ۷/26 <0/001 0/99 
1310-1306  15/2 16/۷-13/9  ۷/2 ۸/۷-5/9  ۷/10 <0/001 0/۸4 
1315-1311  14/۷ 15/۸-13/۷  ۸/1 9/۷-6/۷  6/21 <0/001 0/6۷ 
1320-1316  14/5 15/4-13/6  9/3 11/1-۷/۸  4/۷5 <0/001 0/50 
1325-1321  12/۸ 13/۷-12/1  9/۷ 11/5-۸/1  3/05 0/002 0/32 

1330-1326  12/0 12/۷-11/3  10/۷ 12/6-9/0  1/29 0/199 0/13 

1335-1331  10/0 10/6-9/5  10/6 12/5-۸/9  −0/5۷ 0/569 −0 /06 

1340-1336  ۸/0 ۸/5-۷/5  10/0 11/۸-۸/4  −2/44 0/015 −0 /25 

1345-1341  6/2 6/6-5/۸  9/3 11/1-۷/۸  −4/2۷ <0/001 −0 /45 
1350-1346  5/2 5/6-4/۸  9/4 11/2-۷/9  −6/06 <0/001 −0 /64 
1355-1351  4/1 4/5-3/۸  9/0 10/۷-۷/5  −۷/۷4 <0/001 −0 /۸4 
1360-1356  3/2 3/5-3/0  ۸/6 10/3-۷/2  −9/33 <0/001 −1 /04 
1365-1361  2/3 2/6-2/1  ۷/6 9/2-6/3  −10/65 <0/001 −1 /25 
13۷0-1366  2/2 2/5-1/9  ۸/6 10/4-۷/0  −11/30 <0/001 −1 /44 
13۷5-13۷1  1/۸ 2/2-1/5  ۸/۷ 10/۸-6/9  −10/2۷ <0/001 −1 /64 
13۸0-13۷6  0/۸ 1/3-0/4  ۷/2 9/4-5/4  −۷/64 <0/001 −2 /32 

 

 

 
درصد(  95شده سرپرستی خانوار زنان بر حسب کوهورت تولد در دو مدل )با فاصله اطمینان بینینمودار احتمال پیش .۴شکل   

Figure 4. Predicted probability of female household headship by birth cohort in the two models (with 95% confidence intervals)

از یکدیگر عبور   1335تا    1326های متولد  دو منحنی در کوهورت

ها تفاوت معناداری ندارند )جدول کنند و تنها در همین کوهورتمی 

کوهورت5 در  قدیمی(.  بیشتری های  احتمال  ذاتی  برآوردگر  تر، 

تر، احتمال کمتری. اختلف  های جوانکند و در کوهورت بینی می پیش 

دو مدل بر مقیاس لوجیت در اینجا نیز تقریباً خطی است. همانطور که  

دهد که دو مدل تا برای دوره نیز بیان شد، اختلف لوجیت نشان می 

چه مقدار در خصوص برآورد احتمال در آن ردیف با یکدیگر همسو و 

 نظر هستند. هم

و انحراف برای مدل   AIC  ،BIC(، هر سه معیار  6بر اساس جدول )

دهد برآوردگر ذاتی، حتی با  برآوردگر ذاتی کمتر است. این نشان می 

است.   داشته  داده  با  بهتری  برازش  بیشتر،  پارامترهای  تعداد  جریمه 

  61)حدود    AICواحد( کمتر از تفاوت    11دو مدل )حدود    BICتفاوت  

زیرا   است،  جریمه   BICواحد(  بیشتری  شدت  با  را  پارامترها  تعداد 

کند. این مقایسه باید با احتیاط تفسیر شود زیرا شمارش پارامترهای می 

های دارای اثر تصادفی محل بحث است. مؤثر در مدل 
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 معیارهای برازش و آزمون مقایسه دو مدل  .۶جدول 

Table 6. Fit indices and comparison tests of the two models 

 مدل سلسله مراتبی  برآوردگر ذاتی  معیار

نمایی لگاریتم درست   −3۷1 /63 −421 /0۷ 
 1۷ 36 تعداد پارامترها 

)Deviance ) انحراف   120/61 219/49 
AIC ۸15/26 ۸۷6/15 
BIC 910/46 921/10 

 z = 1/05  ،p = 0/29 آزمون وونگ 
ترمقادیر کوچک   AIC ،BIC  دهنده برازش بهتر استو انحراف نشان . 

 

پیش  دقت  که  وونگ  سلول آزمون  سطح  در  را  مدل  دو  ها بینی 

نداد. مستقیماً مقایسه می  تفاوت معناداری میان دو مدل نشان  کند، 

های شده در سلولدیگر، هر دو مدل نسبت سرپرستی مشاهده  بیانبه

کنند. در کنار کوهورت را با دقت تقریباً یکسانی بازتولید می -دوره-سن

دهد که تفاوت دو مدل در  ، این یافته نشان می 5و    4و    3نتایج جداول  

ناشی  روندهای دوره توضیح داده  توانایی  تفاوت در  از  ای و کوهورتی 

فرضنمی از  تفاوت  این  مسئله شود.  برای حل  مدل  دو  متفاوت  های 

شناسایی، یعنی نحوه تقسیم روند خطی میان سن، دوره و کوهورت 

 شود.ناشی می 

آمده است. در هر سه سناریو،   ۷نتایج تحلیل حساسیت در جدول 

کمتری داشت و آزمون وونگ تفاوت   BICو    AICبرآوردگر ذاتی مقادیر  

پیش  دقت  میان  )معناداری  نداد  نشان  مدل  دو  و    0/ 2۷  بین   pبینی 

پیش 53/0 دقت  گفت  باید  یافته  بنابراین  به  (.  مدل  دو  یکسان  بینی 

ها سازی داده، یعنی حذف یا ادغام کوهورتهای مربوط به آماده تصمیم 

بندی سنی وابسته نیست. اما برآوردهای دوره و کوهورت و تغییر گروه

های بینی ها حساسیت متفاوتی نشان دادند. پیشدو مدل به این تصمیم 

مراتبی در همه سناریوها نسبتاً پایدار ماند. برای نمونه،   مدل سلسله

 10/3و    ۸/3در چهار تحلیل بین    1400احتمال سرپرستی در سال  

 2های این مدل در سناریوی  بینی تر بودن سطح پیشدرصد بود. پایین 

ناشی از تغییر تعریف سن متوسط پس از حذف سالمندترین گروه سنی 

نمی تغییر  را  روند  الگوی  و  ذاتی است  برآوردگر  مقابل،  در  دهد. 

کوهورت حذف  با  داد.  نشان  زیادی  جوان  حساسیت  ناقص  های 

درصد   16/9به   12/3از   1400بینی آن برای سال (، پیش1)سناریوی 

(، شیب کلی 3های قدیمی )سناریوی  افزایش یافت. با ادغام کوهورت

ای و کوهورتی برآوردگر ذاتی معکوس شد، احتمال سرپرستی روند دوره

درصد در   12/3به   1365درصد در    4/۷ها، به جای افزایش از  در دوره

کاهش یافت و پس از   13۷5تا سال    1365درصد در    16/4، از  1400

حدود   در  به    ۸آن  کاهشی  از  نیز  کوهورتی  روند  ماند.  ثابت  درصد 

های دو مدل در یک از تفاوتافزایشی تغییر کرد. در این سناریو هیچ  

ها خود یک قید  ها معنادار نبود، زیرا ادغام کوهورتها و کوهورتدوره

جمعیت متکی  شناسایی است و شناسایی مدل تنها به چند سلول کم 

همراه زیادی  قطعیت  عدم  با  برآوردها  درنتیجه  یافته  است.  این  اند.  

به نشان می  اقدامی  یعنی  ظاهر کم دهد که  با داده،  کار  رایج در  و  اثر 

کم کوهورت  چند  حذف  یا  می ادغام  روندهای جمعیت،  شیب  تواند 

کند.  معکوس  را  ذاتی  برآوردگر  با  می   برآوردشده  را  یافته  توان این 

های ایران برای نشان دادن حساسیت برآوردگر شاهدی تجربی از داده

(. همچنین  Luo, 2013; Luo et al, 2016ذاتی به شیوه کدگذاری است )

این یافته ترجیح حذف به جای ادغام را در تحلیل اصلی این مطالعه 

 کند. نیز تأیید می 

 مختلف  ویسنار  سه  با تیحساس لیتحل  جینتا .۷ جدول

Table 7. Results of the sensitivity analysis under three scenarios 

۱سناریو  تحلیل اصلی    

های جوانحذف کوهورت   

2سناریو   

۸۵-۸۹حذف سن   

۳سناریو   

های قدیمیادغام کوهورت    

 11۷ 101 99 104 تعداد سلول

AIC (IE | HAPC) ۸15/3  |  ۸۷6/1  ۷۸2/9   |  ۸39/2 ۷92/4    |  ۸50/9 ۸62/۸  |  92۸/3 
BIC (IE | HAPC) 910/5  |  921/1  ۸۷1/1   |  ۸۸3/4 ۸۸3/9    |  ۸92/۷ 96۷/۸  |  9۷5/2 

z (p) 1/05   (0/29) 0/63   (0/53) 1/0۷   (0/29) 1/10 (0/2۷ )آزمون وونگ:    

٪ 4/۷٪    |  11/4 ( IE | HAPC)  1365احتمال در    4/۸٪    |  11/4 ٪  4/۷٪   |  9/۷ ٪  16/4 ٪    |  10/۷ ٪  
٪ 12/3 ٪   |  9/۸ ( IE | HAPC) 1400احتمال در    16/9 ٪    |  10/3 ٪  11/0٪      |   ۸/3 ٪  ۸/0٪    |  9/۷ ٪  
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 یریگجه یبحث و نت

کوهورت با تفکیک اثرات زیستی، تاریخی و کوهورتی -دوره -تحلیل سن
دقیق  تبیین  امکان  یکدیگر،  جمعیتاز  تحولات  فراهم تر  را  شناختی 

سیاست می  و  تبیینی  پیامدهای  که  تمایزی  متفاوتی کند.  گذاری 
همراه دارد. هدف این مطالعه مقایسه دو رویکرد پرکاربرد در تحلیل به

مراتبی بر یک کوهورت، یعنی برآوردگر ذاتی و مدل سلسله  -دوره-سن
داده واقعی با ساختار نامتوازن بود که طی آن روند سرپرستی خانوار 

 موردبررسی قرار گرفت.  1400تا  1365های زنان در ایران طی سال 
هم  سن  اثر  در  مدل  دو  داد  نشان  شیب  نتایج  هرچند  بودند  سو 

سلسله   مدل  در  احتمال  افزایش  مدل  دو  هر  در  بود.  تندتر  مراتبی 
به  سن  افزایش  با  خانوار  در سرپرستی  و  یافت  افزایش  طورپیوسته 

ی چرخه شده   سالمندی تثبیت شد. این الگو با سازوکارهای شناخته
ها تفاوت خوان است. دو مدل در دقت بازتولید دادهزندگی خانواده هم

نسبت   مدل  دو  هر  که  داد  نشان  وونگ  آزمون  نداشتند.  معناداری 
با دقت  -دوره -های سنشده در سلول سرپرستی مشاهده کوهورت را 

به   BIC و   AIC معیارهای   (.p=29/0)  کنندتقریباً یکسانی بازتولید می 
های به اینکه شمارش پارامترهای مدل نفع برآوردگر ذاتی بود. اما باتوجه 

نمی را  برتری  این  است،  بحث  محل  تصادفی  اثر  قطعی دارای  توان 
های سن ودوره تقریباً همسو بودند دانست.  دو مدل در شکل منحنی

تر های قدیمیسویی حداقل در کوهورتاما در مؤلفه کوهورت این هم
با   احتمال سرپرستی  مدل،  دو  هر  مؤلفه سن  در  مشاهده شد.  کمتر 

به  سن  سازوکارهای افزایش  با  الگو  این  یافت.  افزایش  طورپیوسته 
هم شناخته  خانواده  زندگی  چرخه  سن،  شده  افزایش  با  است.  خوان 

افزایش  همسر  فوت  از  پس  زنان  مستقل  زندگی  و  بیوگی  احتمال 
ی دوره نیز هر دو مدل روند تقریباً یکسان اما با شیب  یابد. در مؤلفه می 

دورهمتفا در  احتمال  کاهش  دادند.  نشان  خود  از  تا   1365های  وتی 
به    13۷5های  و سپس افزایش احتمال سرپرستی خانوار در دوره13۷5

با شیبی  بعد دو روندی است که هر دو مدل آن را نشان داده اند اما 
ی کوهورت اما دو مدل رفتار کامل متضادی نسبت  متفاوت. در مؤلفه

کوهورت  می  1333تا    1303های  به  نشان  به از خود  که طوری دهند 
احتمال سرپرستی خانوار و مدل سلسله  برآوردگر ذاتی کاهش  مدل 

می  نشان  را  خانوار  سرپرستی  احتمال  افزایش  از مراتبی،  اما  دهند. 
به بعد هر دو روندی تقریباً یکسان ولی با شیب متفاوت را نشان   1333

 دهند.می 
توان  بر اساس رفتار دو مدل در هنگام تست سناریوهای مختلف می 

این نتیجه را گرفت که اگر هدف بازتولید یا توصیف داده باشد هر دو  
کند.  ها تفاوتی ایجاد نمیمدل عملکرد یکسانی دارند و انتخاب میان آن

یافته  باشد،  کوهورت  و  دوره  سن،  اثرات  تفکیک  هدف  این اگر  های 
از مدل سلسله  به   مطالعه استفاده  عنوان مدل اصلی را توجیه  مراتبی 

مدل برآوردگر ذاتی را توانمندتر   BICو     AICکند هرچند معیارهای می 
کوهورت اهمیت  -دوره-نشان داد اما باید دانست آنچه در تحلیل سن

اصلی را دارد نخست مفروضاتی است که بر اساس آن مسئله هم خطی  

ها که تأثیر اساسی بر شود و سپس آرایش و کدگذاری دادهکنترل می 
های پیمایشی و سرشماری ایران معمولًا همین  . دادهنتایج تحلیل دارد 

دورهویژگی محدود  تعداد  یعنی  دارند.  را  حاضر  داده  ها، های 
جمعیت. در های سالمند کم های ناقص در دو سر بازه و گروه کوهورت

داده  تصمیمچنین  به  ذاتی  برآوردگر  حساسیت  کدگذاری هایی  های 
طورکه در این مطالعه طور جدی دگرگون کند. همانتواند نتایج را بهمی 

جمعیت در سناریوهای مختلف مقادیر دیده شد ادغام چند کوهورت کم 
به دست آمده را تغییر داد و جهت روند در سناریو سوم هم تغییر کرد. 

براین، شیب تند اثر  مراتبی پایدارتر بود. افزوندر مقابل مدل سلسله  
سرپرستی   در  بیوگی  نقش  درباره  نظری  شواهد  با  مدل  این  در  سن 

حال این توصیه یک قید مهم  خانوار زنان ایرانی سازگارتر است. بااین
سلسله   مدل  پایداری  اینکه  آن  و  کنترل دارد  معنای  به  مراتبی 

مند روندهای طور نظام صددرصدی مسئله هم خطی نیست. این مدل به 
( و ممکن است  Bell & Jones, 2018کند )خطی را به سن منتقل می 

 برآورد کند. اثرات واقعی دوره یا کوهورت را کم 
بود.   مشترک  حساسیت،  تحلیل  در  و  مدل  دو  هر  در  یافته  سه 

ای عمیقاً وابسته به چرخه نخست، سرپرستی خانوار زنان در ایران پدیده
های پایانی عمر زندگی است. در هر دو مدل، احتمال سرپرستی در دهه

سازوکارهای  با  الگو  این  است.  جوانی  سنین  برابر  چندین 
شده سازگار است. اختلف سنی زوجین که شناختی شناخته  جمعیت

با   بر اساس آن مردان عمدتاً در سنین بالاتر از زنان قراردارند همراه 
های شود بخش بزرگی از زنان سال امید زندگی بالاتر زنان، باعث می

پایانی عمر را پس از فوت همسر سپری کنند. احتمال سرپرستی در 
بیوگی بیشتر سازگار است.  سنین بالا بسیار بیشتر است که با وضعیت  

نتیجه مهم این یافته آن است که با سالخوردگی جمعیت ایران، حتی  
زن  خانوارهای  تعداد  خانوادگی،  رفتارهای  در  تغییری  هیچ  بدون 
سرپرست افزایش خواهد یافت. پیامد سیاستی هم این است که حمایت  

سیاست  با  چیز  هر  از  بیش  خانوارها  این  و  از  سالمندی  تأمین  های 
 اجتماعی زنان سالمند پیوند دارد.

 13۷0و اوایل دهه    1360دوم، روند سرپرستی خانوار زنان در دهه  
کاهشی و پس از آن افزایشی بوده است. این نقطه بازگشت در هر دو 

دیده شد. کاهش اولیه ممکن است با کاهش    13۷5مدل حدود سال  
تدریجی پیامدهای مستقیم جنگ تحمیلی و ازدواج مجدد بخشی از 
زنان بیوه مرتبط باشد. افزایش پس از آن نیز با تحولاتی مانند افزایش 

نکرده و گسترش زندگی مستقل زنان طلق، افزایش زنان هرگز ازدواج  
بااینهم است.  ازآنجاکه مدل زمان  نبودند،  حال  متغیرها  این  ها شامل 

تبیین  فرضیه این  پژوهشها  برای  آیندههایی  این های  نتیجه  نه  اند، 
 13۸0مطالعه. همچنین افزایش تند نسبت خام زنان سرپرست میان  

حدی  می (  2  شکل )  13۸5و   تا  احتمالی متأثر  تواند  تغییرات  از 
طورمثال در شیوه سنجش سرپرستی یا تغییر در ترکیب سنی نمونه  به

موج  دادهبین  این  از  آنچه  سوم،  باشد.  درآمد  و  هزینه  در طرح  ها  ها 
تعیین نیست، پاسخ به این پرسش است که افزایش سرپرستی زنان قابل 

های اخیر بیشتر »اثر دوره« است یا »اثر کوهورت«. بر اساس در دهه
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شود. ای ظاهر می برآوردگر ذاتی، این افزایش عمدتاً در قالب روند دوره
مراتبی، در قالب اثر سن و سالخوردگی. هر دو  بر اساس مدل سلسله  

با داده انتخاب میان آنروایت  اندازه سازگارند و  نیازمند ها به یک  ها 
 های بیرونی است، نه آزمون آماری.استدلال نظری یا داده

پژوهشمحدودیت همراه های  محدودیت  چند  با  مطالعه  این   :
یافته  تعمیم  در  باید  که  دادهاست  در  وزن  شود.  درنظرگرفته  های ها 

هزینه و درآمد خانوار بر مبنای واحد خانوار گزارش شده است نه مبنای  
باشد،  که واحد تحلیل در این مطالعه فرد میدلیل ازآنجاهمینفردی. به

بررسی به  وزن  بدون  مطالعه  دومین  این  است.  داده  ادامه  خود  های 
کوهورت ما  کوهورتمحدودیت  هستند.  ناقص  قدیمیهای  از های  تر 

کوهورت و  سالمندی  سنین  در  جوانزنان  پایین  های  سنین  در  تر 
شده  کوهورتمشاهده  اگرچه  کماند.  بسیار  و  های  حذف  اطلعات 

های ناقص بررسی شد، برآورد اثر کوهورت حساسیت نتایج به کوهورت
 کند. سومین محدودیت در دو سر بازه را با قطعیت کمتری همراه می 

شناختی  نبود متغیرهای کنترل است. هدف این مطالعه مقایسه روش
ها تنها شامل سن، دوره و کوهورت بودند. عواملی مانند وضع  بود و مدل 

و محل سکونت که می  اشتغال  از زناشویی، تحصیلت،  بخشی  توانند 
 اثرات دوره و کوهورت را تبیین کنند وارد مدل نشدند.  

توانند )الف( با افزودن متغیرهای تبیینی مانند  مطالعات آینده می
وضع زناشویی و تحصیلت، سازوکارهای پشت اثرات دوره و کوهورت 

 Fosseهای دیگر مانند رویکرد مرزگذاری )را بررسی کنند )ب( روش
& Winship, 2019bکارگیرند )ج( های بیزی را برای مقایسه به ( یا مدل

داده از  استفاده  کوهورتبا  از  بیشتری  پوشش  که  سرشماری  ها های 
 . ها را بیازماینددارند، پایداری این یافته 
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