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Obserwujac wspdlczynniki zgondéw wedlug plci i wieku w réznych populacjach
stwierdzamy, ze pomimo réznic w ich poziomie, uktadajg si¢ one w charakterystycz-
ne wzorce. Ta prawidlowo$¢ nasungta mys$l o mozliwosci skonstruowania matema-
tycznych funkcji wieku opisujacych porzadek wymieralno$ci. Realizacja tej idei
byto skonstruowanie w latach pieédziesiatych tzw. modelowych tablic trwania zZycia
w ONZ', a w kilka lat pozniej zmodyfikowanych tablic wyrdzniajacych cztery ich
rodziny przez A. J. Coale'a i P. Demeny'ego’. S. Ledermann i J. Breas® dokonujac
analizy czynnikowej 157 tablic trwania zycia 50 krajow wykazali, ze (poza plcia)
istniejag dwa gldéwne czynniki wyjasniajace ponad 80% zmiennosci, jednak ich inter-
pretacja jest trudna; trzeci czynnik wyjasnia dodatkowo 6,5% zmienno$ci. Modelo-
waniem wzorcOw wymieralnosci, gléwnie z racji potrzeb krajow rozwijajacych si¢
zajat si¢ m.in. W. Brass”.

Wezmy pod uwage rodzing k tablic trwania zycia jakiej$ populacji indeksowana
wskaznikiem =1, 2, 3, ..., k oraz przyjmijmy pewna tablice standardowg dla
rozwazanej populacji (oznaczmy ja indeksem s). Niech /i(x),/i(x) oznaczaja prawdo-
podobienstwo dozycia wieku x (w terminologii tablic trwania zycia bedzie to iloraz
Iy : lp) dla i-tej tablicy oraz dla tablicy standardowej odpowiednio. Brass wysunat
hipoteze, ze w przyblizeniu zachodzi zwigzek:

In[(1=1(x) : L) ]=a+pla[(1=1(x) : ()],

* Badanie prowadzone w temacie 11.5.6.01 Problemu Weztowego 11.5 pt. ,,Optymaliza-
cja struktur i procesow demograficznych w Polsce Ludowe;j".

' Age and Sex Patterns of Morality, Model Life Tables for Under-Developed Conutries,
ST/SOA (Series A) 22, ONZ, 1955.

2 A. 1. Coale and Paul Demeny, Regional Model Life Tables and Stable Populations, Prin-
ceton 1966.

3 'S. Ledermann. J. Breas, Les dimensions de la mortalité, Population, Paryz 1969, nr 14,
s. 637 - 682.

* W. Brass i inni, The Demography of Tropical Africa. Princeton 1968 s. 127 - 133; W.
Brass, On the Scale of Mortality, Biological Aspects of Demography, Londyn 1971, vol. X,
s. 69-110.
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gdzie a, f3 sa to pewne state. Przyjmujac od dawna znane w statystyce okreslenie
funkcji logit

1
logitp : =»2~—1nI—~, dla O<p<l1

oraz 0znaczajac
Yi(x)=logit[1-1(x)], Y(x)=logit[1—1(x)]
hipotezg Brassa mozna wyrazi¢ przyblizong zaleznoscia liniowa
Y0 =a+ BY,(x). )

Przyjmujac rézne wartosci na i (zdaniem Brassa, wystarczy ograniczy¢ 8 do prze-
dziatu [0,6; 1,6]) oraz okreslong standardowa tablice trwania Zycia, prawa strona (1)
generuje dwuparametrowa rodzing tablic trwania zycia. Na tej zasadzie N. J. Carrier
i I. Hobcraft® skonstruowali modelowe tablice trwania zycia dla krajow rozwijaja-
cych si¢. Z kolei dla danej tablicy trwania Zzycia mozna oszacowa¢ — przy zatozeniu

okreslonej tablicy standardowej — parametry o i1 3 1 otrzyma¢ odpowiadajaca rze-
czywistej, modelowa tablice trwania zycia zgodnie z wzorem
Y(x)=a+ BY,(x). )

Mamy wigc mozno$¢ tatwej obserwacji zmian struktury i poziomu umieralnosci
w danej populacji. Gdyby wartosci &, ﬁ zmieniaty si¢ w charakterystyczny sposob
z biegiem czasu, pozwoliloby to na matematyczne modelowanie zmian za pomoca
odpowiednich funkcji czasu, dajac obiektywna metod¢ prognozowania umieralnosci.
Na taka mozliwo$¢ wskazywal Brass®.
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=1, to Yix)-Yix)=0, a wiec roznice prawdopodobienstw dozycia w tablicy
modelowej i standardowej sa zawsze dodatnie gdy a<0 (gdyz wowczas dla kazdego
wieku x, [;(x)>l(x)) badz zawsze ujemne gdy o>0. Inaczej mdéwiac, gdy a<O0,
umieralnos¢ wedtug i-tej tablicy modelowej jest nizsza anizeli wedtug tablicy standar-
dowej; jest przeciwnie, gdy a>0. Jezeli f>1, czyli f=1+0, 6>0, to Yix)-Y(x)=
=a+0Yy(x). Wowczas — oznaczajac przez xy mediang wieku dozywajacych wedtug
tablicy standardowej, czyli Y,(xg)=0 — rdéznica Yi(x)-Y,(x)<a dla x<x,, na-
tomiast Yi(x)—Yyx)>o dla x>x, oraz Yi(xy)-Yi(xg)=0. Zatem przy S>1, ze
wzrostem wieku x prawdopodobienstwa dozycia tego wieku w i-tej tablicy modelo-
wej, [;(x) zmniejszaja si¢ szybciej niz wowczas, gdy przy tym samym a, =1. Jest
przeciwnie, kiedy f£<I.

W. Brass podaje jeszcze inng interpretacje parametrow a oraz 3 parafrazujac
sytuacje wystepujaca w przypadku badan eksperymentalnych na zwierzgtach dla
ustalenia toksycznosci nowych lekarstw. Interpretacja ta jest nastgpujaca:

Uwazajmy Y(x)=logit/1—I(x)] jako transformacj¢ skali wieku x. Prawdo-
podobienstwo zgonu w danym wieku moze by¢ opisane przy przyjeciu takiej skali
jako symetryczny jednowierzchotkowy rozktad. Dla réznych populacji ksztalt
krzywej rozktadu jest podobny, ale warto$¢ oczekiwana prawdopodobienstwa
zgonu, wynoszaca —of8 oraz wariancja I/3° zmieniaja sic. Warto§é oczekiwana
mozna przyja¢ za miar¢ poziomu umieralno$ci (zauwazmy, ze zgodnie z wzorem
(1) Yixy)=0 gdy Yi(xy)=-a/f3). System Brassa oparty na funkcji logit zostal
tak skonstruowany, zeby centralna warto§¢ odchylenia standardowego /5 byla
bliska jednosci. Wysokie wartosci 5 odpowiadaja matemu rozrzutowi wieku zmar-
tych i odwrotnie.

II. SZACOWANIE WARTOSCI PARAMETROW a i /8

W celu empirycznego sprawdzenia hipotezy Brassa postuzono si¢ istniejacymi
do 1976 r. wlacznie tablicami wymieralnosci w podziale na miasta i wie$, przyj-
mujac za podstawe dane /. dla x=1, 5, 10, 15, ..., 70 lat (przeprowadzono réwniez
dodatkowe obliczenia, biorgc jeszcze pod uwage x=75, 80, 85 lat, lecz wnioski
uzyskano identyczne jak z pierwszego zestawu danych). Za tablicg standardowa
przyjeto tablice trwania zycia z lat 1970 - 1972%. Oceny & B modelu (2) byly otrzy-
mane metodg najmniejszych kwadratow. Oceny te wypadly wystarczajaco pre-
cyzyjne w przypadku parametru f, natomiast mniejsza precyzj¢ maja oceny para-
metru a, ktory jest bliski zeru w latach niezbyt oddalonych od okresu tablicy stan-
dardowej trwania zycia. Wspotczynniki determinacji R’ modelu (2) byly wysokie
i miescity si¢ w granicach od 0,95 do 0,999.

7 Ibidem, s. 104 - 106.
¥ Sciglej: bylo 6 tablic standardowych, dla kazdej plci oraz dla Polski ogotem i w podziale
na miasto i wies.
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III. DOBROC TABLIC MODELOWYCH

W celu zweryfikowania, czy tablice modelowe dobrze odzwierciedlajg tablice
rzeczywiste trwania zycia, majac f’i (x) z modelu (2) mozna bylo obliczy¢ ,.teoretycz-
ne" liczby 7x dozywajacych wieku x z wzoru:

N Iy

x=m dla x—1,5,10,15,... (3)
(powyzej opuscili$my — dla uproszczenia — (indeks i). Roznice 7, =1/, — ix sg obcia-
zeniami ocen warto$ci /, dla danej tablicy trwania zycia i danego wieku x. Analizu-
jac obciazenia stwierdzono systematyczne wystgpowanie tych samym znakoéw obcia-
zen seriami (zob. tab. 1, kolumny zatytulowane [); zmiana znaku wystepuje naj-
czeSciej w wieku 25 - 45 lat oraz okoto 60 - 70 lat. Wielkosci obciazen sa czesto
stosunkowo duze dla wielu x=1 oraz sa bardzo wysokie poczynajac od wieku x=
=70 lat, kiedy obcigzenia procentowe moga przekraczaé¢ 20%.

IV. WPLYW TABLICY STANDARDOWEJ NA WIELKOSC OBCIAZEN

Te wyniki spowodowaly konieczno$¢ zbadania, jak zmienig si¢ obciazenia,
gdy zmienimy tablice standardowa. Przeprowadzono wigc drugie badanie, przyjmujac
za tablic¢ standardowa $rednig z dwoch tablic trwania zycia: 1960 - 1961 oraz 1970 -

Tabela 1
Wielkos¢ obcigzen r,=lx—/\lx dla wybranych tablic trwania zycia w przypadku dwoch roéznych
tablic standardowych (I) i (II); Polska, me¢zczyzni

) Tablica trwania zycia z okresu
Wick 1965 - 1966 1971 1973 - 1975 1976
w latach -
I | o I | I 1 | 1 I | 1
1 —-179 —-56 1 120 20 129 -7 105
5 —~226 —-59 -26 137 29 178 40 192
10 —182 —47 -19 114 37 161 71 “198
15 —148 —26 -13 110 44 159 87 205
20 —42 | 23 -2 68 46 112 78 147
25 35 31 —-12 —30 30 17 56 44
30 © 146 53 7 —83 19 —62 122 41
35 252 79 34 —143 —13 —176 21 —146
40 343 30 43 —292 —176 —389 —159 —485
45 508 | 2 19 —546 —154 —691 —335 —-900
50 699" o7 54 —693 —-372 — 1094 —-716 —1484
55 818 222 126 —607 —566 —1292 —993 —-1773
60 479 311 117 —-130 —447 —714 - 769 —1065
65 - 620 —48 -10 630 239 852 410 1044
70 —2312 —~624 —344 1597 1292 3243 2208 4213
i]gZx' [r] [ 467 111 ! 55 z 353 l 226 : 618 f 405 | 803
Oznaczenia: I — tablica trwania zycia 1970 - 1972 przyjeta za tablicg standardowa; II — S$rednia z tablic trwania

zycia 1960 - 1961 oraz 1970 - 1972 przyjeta za tablice standardowa.
Uwaga: /)= 100 000.
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1972. Okazalo si¢, ze przy takiej tablicy standardowej bezwzgledne wartosci obcig-
zen |r,| sa przecig¢tnie mniejsze dla lat sprzed 1970 r. (z wyjatkiem tablicy z okresu
1931 - 1932), natomiast sg przeci¢tnie wigksze dla lat pdzniejszych. Ilustruja to dane
tabeli 1 dla Polski w odniesieniu do m¢zczyzn. Systematyczny uktad znakow obciazen
r, nie ulegl zmianie. Wobec tego, ze celem badania jest poszukiwanie mozliwosci
wykorzystania tablic modelowych do prognozowania przysztej umieralnosci, za
tablice standardowa nalezy przyja¢ mozliwie p6zna tablice trwania zycia, jednak
oddalona o kilka lat od ostatnlej 1stmejqcej tablicy, w celu lepszej mozliwosci osza-
cowania trendu parametréw & i ﬁ

V. ZASTOSOWANIE TABLIC MODELOWYCH DO PROGNOZOWANIA
UMIERALNOSCI

Wobec istniejacego obcigzenia modelowych tablic trwania zycia ich zastosowanie
nalezy ograniczy¢ do prognozowania krotkookresowego. Metoda prognozowania
przysztej umieralno$ci moze wowczas by¢ sformutowana nast¢pujgco:

a) za tablice standardowa przyjmujemy tablicg¢ trwania zycia z mozliwie péznego
okresu, ale roznigcego si¢ o kilka lat od okresu ostatniej istniejacej tablicy trwania
zycia;

b) konstruujemy tablice modelowe dla kilku istniejacych tablic trwania zycia;
liczba tych tablic nie powinna by¢ zbyt mata;

¢) analizujac oceny &, ﬁ, skonstruowanych tablic modelowych, jako funkcje
czasu ¢ szacujemy trendy a,=f(t), [(,=g(1);

d) surowa tablica dla okresu prognozy f, zostaje skonstruowana zgodnie z wzo-
rem (1), przyjmujac o,=f(ts) oraz f,=g(ty, oznaczmy uzyskane prawdopodo—
bienstwa dozycia wieku x dla tej prognozy jako l,o(x) oraz niech l,o x—lto(Y) lo,
za [y mozemy przyja¢ np. 100 000;

e) poniewaz uzyskane zgodnie z punktem d) liczby /, . sa ocenami obcigzonymi,
nalezy oszacowa¢ wielkoSci obcigzen; w tym celu dla kazdego wieku x oddzielnie,
x=1, 5, 10, 15, ..., 70 lat oraz dla poszczegdlnych tablic modelowych analizujemy
wartosci r, y=1/ . l,x, szacujac ich trendy r,x-—f(t]x) N R

f) ktadac r,ox—f (tO[x) dodajemy te wartosci do ltox otrzymujac 1=l
+r,o’x, czyli liczby dozywajacych wieku x jako prognoze tablicy trwania Zycia. Sto-
sujac  odpowiednie przeksztalcenia obliczamy pozostale funkcje biometryczne
tablicy.

VI. PROGNOZA TABLICY TRWANIA ZYCIA DLA 1980 r.

Powyzszag metod¢ prognozowania tablicy trwania Zzycia zastosowano probnie
dla 1980 r. w podziale wedlug ptci dla catego kraju oraz osobno dla miast i dla wsi.
Za tablice standardowa przyjeto tablice trwania zycia 1970 - 1972; ponadto uwzgle-
dniono istniejgce tablice trwania zycia dla poszczegélnych lat kalendarzowych
okresu 1970 - 1976. Prognoze¢ wykonano w dwdéch wariantach. W pierwszym z nich
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wzi¢to pod uwage dane dla rocznikow wieku x=1, 5, 10, 15, ..., 85 lat. W drugim
wariancie wytaczono pewne z tych rocznikéw, uwzgledniajac jedynie dane dla wieku
x=5, 10, 15, ..., 70 lat; pozwolilo to na zmniejszenie wpltywu najmiodszych i naj-
starszych rocznikow wieku przy ocenie parametrow a i 5 zgodnie z wzorem (2).
Uzyskane wyniki prognoz obu wariantow roznig si¢, jak to pokazuja dane tabel
21 3.

Tabela 2
Przecigtne dalsze trwanie zycia e, wedlug dwoch wariantéw prognozy na 1980 r.
s Przecietna liczba lat dalszego trwania zycia dla os6b w wieku lat
WyszczegOlnienie
_ 0 | 1| 15 | 30 | 45 | 60

Mezczyzni, ogolem ]

Wariant I 67,73 68,27 - 54,62 40,47 27,28 16,09

Wariant 1I ~ 67,66 68,24 54,59 40,44 27,24 16,03

Roéznica - 0,07 0,03 0,03 0,04 0,04 0,06
Mezczyzni, miasta .

Wariant I 67,40 67,89 54,21 39,79 26,48 15,55

Wariant 11 67,51 68,04 54,35 39,93 26,61 15,64

Roéznica | —0,11 —-0,15 —-0,14 —-0,14 —-0,13 —-0,09
Mezczyzni, wies

Wariant I | 67,87 68,42 54,80 41,18 28,26 16,70

Wariant II ‘ 67,77 68,36 54,74 41,11 28,17 16,60

Roézuica 0,10 0,06 0,06 0,07 ! 0,09 0,10
Kobiety, ogblem !

Wariant I | 75,67 75,97 62,26 41,57 | 33,24 20,06

Wariant II I 75,18 75,46 61,75 47,07 32,74 19,60

Roéznica 0,49 0,51 0,51 0,50 0,50 0,46
Kobiety, miasta

Wariant I 75,48 75,80 62,02 47,26 | 32,89 19,96

Wariant IT 74,98 75,29 61,51 46,75 ‘ 32,39 19,51

Roznica 0,50 0,51 0,51 0,51 0,50 0,45
Kobiety, wie$

Wariant I 75,84 76,11 . 62,48 47,93 ‘ 33,68 20,17

Wariant I | 75,41 75,65 62,02 47,47 33,22 19,74

Réznica | 043 0,46 0,46 046 | 046 0,43

Na podstawie tabeli 2 stwierdzamy, ze roznice w przeci¢gtnym dalszym trwaniu
zycia dla mezczyzn sa stosunkowo nieznaczne, przy czym sg one ujemne jedynie
w przypadku miast, kiedy wariant I prognozy daje nizsze przeci¢tne trwanie zycia
niz wariant II prognozy; jest przeciwnie zarowno w przypadku catego kraju ,,0g06-
tem", jak i na wsi. Znacznie wigksze systematyczne roznice, rzedu pot roku, wyste-
puja dla kobiet, kiedy wariant I prognozy daje z reguly wyzsze przeci¢tne trwanie
zycia niz wariant II prognozy. Dane tabeli 3 potwierdzaja wnioski z tabeli 2: prawdo-
podobienstwa zgonu dla me¢zczyzn w obu wariantach mato si¢ réznia, z wyjatkiem
starszych lat wieku; sa one najczgsciej wyzsze w wariancie Il niz w wariancie L
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Tabela 3

Prawdopodobiefistwo zgonu 10°,g, mierzone w stut sigcznych wedtug dwoch wariantow
P g q. y y g
prognozy na 1980° r.

W Sinieni Wiek osoby w latach
szczegOlnienie
yszozee o | 1 | 5 | 25 | 4 | 6
Mezczyzni, ogdlem
Wariant I 2230 249 141 681 4136 17 031
Wariant II 22176 250 143 677 4120 17 218
Roéznica —46 -1 -2 4 16 —187
Mezczyzni, miasta
Wariant I 2167 231 156 472 4513 18 511
Wariant II 2228 232 153 467 4453 18 308
Roznica —61 -1 3 5 60 203
Mezczyzni, wie§
Wariant I 2243 276 127 1209 3639 15 465
Wariant II 2289 276 130 1204 3629 15717
Roznica ' —46 0 -3 5 10 —252
Kobiety, ogélem
Wariant I 1701 162 156 217 1414 9089
Wariant IT 1678 167 160 222 1464 9724
Roznica 23 -5 -4 =5 -50 —635
Kobiety, miasta
Wariant I 1727 61 169 171 1550 9516
Wariant II 1713 61 172 176 1603 10193
Réznica 14 0 -3 -5 -53 —677
Kobiety, wies§
Wariant I 1651 269 157 327 1223 8534
Wariant, II 1620 273 159 334 1259 9 067
Roznica ) 31 —4 -2 -7. -36 —533

¢ n=I1 dla x=0, n=4 dla x=5, n=5 dla pozostatych lat.

Dta kobiet jedynie prawdopodobienstwa zgonu noworodka sg wyzsze w wariancie
I niz w wariancie 1I. Poniewaz w obu wariantach wyniki prognoz sg raczej zbyt
optymistyczne, w tabeli 4 prezentujemy dane wariantu II prognozy dla Polski jako
bardziej trafnej; dane tabeli ograniczono do trzech wybranych funkcji biometrycz-
nych: a) liczba /. dozywajacych wieku x lat dla x=0, 1, 5, ..., 85; b) prawdopodo-
bienstwo zgonu ,q. osoby x-letniej w ciagu okresu [x, x+n) przy czym n=1 dla
noworodka (x=0), n=4 dla x=1, n=5 dla x=5, 10, ..., 80 oraz n=20 dla x=85;
c) przecietne dalsze trwanie zycia €, dla osoby x-letniej.

Pewna ocene trafnosci prognozy tablicy trwania zycia na 1980 r. moze dac
porownanie wielkosci jej niektorych parametrow z wielko$ciami tych parametrow
w poprzednich tablicach trwania zycia. W zwiazku z tym w tabeli 5 zestawiono dane
o przecietnym dalszym trwaniu zycia é, w latach 1970, 1973 i 1976 oraz wedhug
prognozy (wariantu II).

13 Ruch Prawniczy 4/81
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Tabela 4
Prognoza tablicy trwania zycia 1980 dla Polski (wariant II)
Meiczyzni Kobiety
prawdopodo- prawdopodo-
. liczba dozy- | bienstwo przecigtne | liczba dozy- | bienistwo przecigtne
Wiek x wajacych zgonu w | dalsze trwa- | wajacych zgonu w | dalsze trwa-
lat wieku x okresie nie zycia wieku x okresie nie Zzycia
[x, x+n)* [x, x+n)°
Iy ndx eox Iy nqx eox

0 . 100 000 0,02276 67,66 100 000 0,01678 75,18
1 97 724 0,00250 - 68,24 98 322 0,00167 75,46
5 97 480 0,00143 64,40 98 158 0,00160 71,59
10 97 341 0,00163 59,49 98 001 0,00089 66,70
15 97 182 0,00433 54,59 97914 0,00151 61,75
20 96 761 0,00705 49,81 97 766 0,00207 56,84
25 96 079 0,00677 45,15 97 564 0,00222 51,96
30 95 429 0,01209 40,44 97 347 0,00340 47,07
35 94 275 0,01782 35,90 97 016 0,00548 42,22
40 92 595 0,02483 31,50 96 484 0,00882 37,43
45 90 296 0,04120 27,24 95 633 0,01464 32,74
50 86 576 | 0,05711 23,29 94 233 0,02223 28,19
55 81632 0,08059 19,55 92138 0,03792 23,77
60 75053 0,11411 16,03 88 644 0,05609 19,60
65 66 489 0,17218 12,75 83672 0,09724 15,61
70 55 041 0,26918 9,86 75 536 0,17711 12,00
75 40 225 0,36654 7,55 62158 0,27634 9,01
80 25481 0,54158 5,48 44 981 0,48814 6,46
85 11 681 1 4,23 23024 1 5,27

¢ n=] dla x=0, n=4 dla x=1, n=5 dla x=5, 10, ..., 80 n=20 dla x=85.

Gdy poréwnamy dane tabeli 5 dla mezczyzn ,,0goétem”, liczby prognozy nie
nasuwajg zastrzezen. Jednak w miastach i na wsi przecigtne trwanie zycia noworodka
wydajg si¢ zbyt wysokie dla 1980 r. Dla kobiet, zarowno w calym kraju ,,ogotem",
jak 1 w miastach oraz na wsi otrzymane z prognozy liczby wydaja si¢ rowniez zbyt
wysokie w porownaniu z danymi z lat przesztych. Dalsze wnioski co do trafnosci
prognozy wyciggniemy poréwnujac prawdopodobienistwo zgonu w przedziale czasu
[x, x+n). W tabeli 6 przedstawiono dla wybranych rocznikéw wieku x wielokrotnosci
10° «4» prawdopodobienstw dla lat 1970, 1973, 1976 oraz dla prognozy na 1980 r.
Dane tab. 6 pokazuja, ze prawdopodobienstwa zgonu noworodka dla obu plci
wypadly na podstawie prognozy zbyt niskie. Taki sam wniosek nasuwa si¢ w przy-
padku umieralno$ci dzieci w wieku 1-4 lat, chtopcow w wieku 5 - 9 lat oraz dziew-
czat w tym wieku, z wyjatkiem miast. Prawdopodobienstwa zgonu sq»s, z wyjatkiem
wsi, wydaja si¢ zbyt niskie wedlug prognozy.

*

Ogolnie, mozna sadzi¢, ze skonstruowana na podstawie modelu Brassa tablica
trwania zycia 1980 r. w obu wariantach okazala si¢ zbyt optymistyczna. Przyczyna
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Tabela 5

Przecigtne dalsze trwanie zycia e, wedhg tablic trwania zycia 1970, 1973, 1976
oraz prognozy na 1980 r.

Pizecigtna liczba lat dalszego trwania zycia dla os6b w wieku lat

Wiyszezsgiinicnic o | 1 | 15 | 30 | 4 | 6o
Mezczyzni, ogbdlem l
1970 66,62 68,20 54,81 40,87 27,47 15,68
1973 67,15 68,20 54,75 40,82 27,47 15,76
1976 66,92 67,78 54,27 40,30 27,10 15,69
1980 67,66 68,24 L 54,59 40,44 27,24 16,03
Mezczyzni, miasta
1970 66,22 67,68 54,24 40,25 26,88 15,36
1973 66,59 67,60 54,10 40,06 26,67 15,26
1976 66,60 67,39 53,82 39,65 26,35 15,17
1980 67,51 - 68,04 54,35 | 39,93 26,61 15,64
- Mgzczyzni, wies
1970 67,02 68,70 55,36 41,46 28,02 15,95
1973 67,68 68,77 55,38 41,57 28,27 16,20
1976 67,12 68,06 54,61 40,97 27,92 16,20
1980 67,77 68,36 | 54,74 41,11 28,17 16,60
Kobiety, ogotem | $
1970 73,33 74,52 61,01 46,45 32,28 19,23
1973 74,30 74,95 61,40 46,82 32,61 19,52
1976 74,55 75,11 61,50 46,89 32,68 19,62
1980 75,18 75,46 61,75 47,07 32,74 19,60
Kobiety, miasta
1970 73,41 74,49 60,94 46,38 32,22 19,32
1973 74,18 74,78 61,19 46,61 32,42 19,52
1976 74,49 75,02 61,36 46,71 32,49 19,61
1980 74,98 75,29 61,51 46,75 32,39 19,51
Kobiety, wie$ {
1970 73,29 f 74,57 61,10 46,53 32,34 19,15
1973 74,45 75,16 61,66 47,06 32,83 19,53
1976 74,58 75,18 61,63 47,09 32,91 19,63
1980 75,41 75,65 62,02 47,47 33,22 19,74

Zrédto: Dla lat 1970, 1973, 1976 — dane GUS.

takiego wyniku moze by¢: a) nie dos¢ dobra prognoza wielkosci parametrow a i 8
modelowej tablicy trwania zycia 1980 r.; b) mato precyzyjna prognoza obcigzen

r.=I,— I.. Rzecz jasna, modelowa tablica trwania zycia jest jedynie pewnym przy-
blizeniem rzeczywistosci, by¢ moze — z uwagi na mata liczb¢ parametrow modelu
(1) — przyblizenie to nie jest wystarczajace dla celow predykcji. Dalsze badania
powinny pokazac, czy rozszerzenie modelu Brassa na wigksza liczbg parametrow
niz dwa nie pozwoli na zastosowanie zmodyfikowanych modelowych tablic trwania
zycia do celow prognozowania umieralnosci.

13*
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Tabela 6

Prawdopodobienstwa zgonu 10°-,q, mierzone w stutysiccznych w latach 1970, 1973, 1976
w pordwnaniu z prognozg na 1980 r.

Wiek Mezczyzni Kobiety
) 1970 | 1973 | 1976 | 1980 | 1970 | 1973 | 1976 | 1980
Ogodtem
0 3742 | 2969 | 2713 | 2276 | 2902 | 2183 | 2056 | 1678
1 466 408 357 250 372 324 263 167
5 264 251 224 143 184 174 178 160
25 947 929 866 677 328 318 289 222
45 3160 | 3362 | 3823 | 4120 | 1651 | 1567 | 1561 | 1464
65 18665 | 18229 | 18354 | 17218 | 10308 | 9728 | 8755 | 9724 -
Miasta
0 3591 | 2932 | 2621 | 2228 | 2755 | 2111 | 2010 | 1713
1 413 332 288 232 333 303 204 61
5 243 235 215 153 180 149 164 172
25 958 815 687 467 333 312 262 176
45 3469 | 3312 | 4138 | 4453 | 1753 | 1734 | 1704 | 1603
65 19791 | 19803 | 19438 | 18308 | 10609 | 10172 | 10118 | 10193
Wies§
0 3864 | 3003 | 2814 | 2289 | 3022 | 2250 | 2107 | 1620
1 509 477 432 276 404 343 326 273
5 281 264 233 130 187 196 | - 191 159
25 935 | 1078 | 1197 | 1204 322 326 347 334
45 2814 | 2938 | 3399 | 3629 | 1537 | 1364 | 1373 | 1259
65 17775 | 16905 | 17092 | 15717 | 10016 | 9265 | 9347 | 9067

“n=1 dla x=0, n=4 dla x=1, n=5 dla pozostatych lat.
Zrédto: Dla lat 1970, 1973, 1976 — dane GUS.

EXAMINATION OF FORECASTING PROPERTIES OF BRASS TYPE
MODEL LIFE TABLES

Summary

Model life tables can be generated according to the hypothesis of W. Brass by acceptance
of an adequate table as standard one and by using the formula (1). The possibility was then
examined of using such tables for mortality forecasting. Tables generating a system, by which
the tables are generated, depends upon two parameters a and f, interpretation of which has
been described. Model tables closeness has been examined on the ground of existing life tables
for Poland by town and villages when (I) the life table 1970 - 1972, or (II) an average of the life
tables 19,\60-1961 and 1970 - 1972 were taken as a standard. Differences in real values /. and
in values 1« from model tables occured. An example has been given for men in Table 1, and results
ry=I.—1, have been shown. The results », occur systematically and runs are created by their
signs. Forectasting that is based on model tables delivers biased forectasts. It can be significantly
diminished by taking into account the biases estimated from the past data. Such a forectast
has been done experimentally in two variants for the year 1980. In the variant I in estimation
of parameters a and f§ data for age-groups x=1, 5, 10, 15, ..., 85 years have been taken into
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account, and for the variant II data for the years x=1, 75, 80, 85 have been omitted. Differences
in expectation of life at age x, e, have been presented in Table 2, and in Table 3 — death pro-
probability ,g, within the interval (x, x+n) for both forecasts variants. Comparisons lead to
the conclusion that both variants are too optimistic, and the projection obtained from variant
IT is relatively more relevant. The data for the last one are presented in Table 4. Expectation
of life at age x, e, and death probability have been compared in Tables 5 and 6, for the years
1970, 1973,1976 and the projection 1980, respectively. The necessity of the Brass model extension
to more than two parameters is stated in the conclusion. Further studies will shown, whether
proper modifications lead to more realistic mortality projection.





