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Samenvatting 

De constatering dat het aantal echtparen dat klnderloos blijft gedurende 

de afgelopen tien jaar is toegenomen, lijkt weinig verrassend. Minder 

triviaal is de vraag naar de omvang van dit verschijnsel. Het is een 

onmiskenbaar teit dat het aantal eerste geboorten bij recente huwelijken 

is gedaald. Tegelijkertijd is echter de gemiddelde tiuwelijksduur tot 

de eerste geboorte toegenomen. Het gevolg is dat de dating van het aan¬ 

tal eerste geboorten niet tot een overeenkomstige toename van de krnder- 

loosheid heeft geleid. In dit rapport worden enkele tijdreeksmodellen 

ontwikkeld met behulp waarvan een beeld kan worden verkregen van de 

recente ontwikkeling van de kinderloosheid. 

*^De in dit rapport weergegeven opvattingen zijn die van de auteur en komen niet 

noodzakelijk overeen met het beleid van het Centraal Bureau voor de Statistiek 

of met de opvattingen van andere stafmedewerkers van het CBS. De auteur dankt 

C.A.W. Citteur, A.J. Hundepool,.J. Keiler, B.T. Rijken van Olst en T.J. Wans- 

beek voor het kritisci. lezen van een eerdere versie van dit rapport. 

Maart 1982. 



bij eon analyse van veranderi rujen i n het vrucht±)aarheids(jedrag dient 

ondetschaid to wordun gt-maakt tussen uon long!tudinale en een trans- 

versale benadering. Eon Iont|itudinale analyse neemt de vruchtbaarheid 

van opoonvolgondo generaties of cohorten tot uitgangspunt van onderzoek. 

Een cohort bestaat uit eon groep mensen die in eenzelfde periode een- 

zelfde gebeurtenis hebben meegemaakt. In dit rapport wordt uitgegaan 

van huwoi i jkscohorten bestaande uit: vrouwen die in hetzelfde jaar zijn 

gehuwd. Bij een tiansversale analyse gaat men uit van de vruchtbaar¬ 

heid die in een bepaalde periode gerealiseerd wordt. Deze periode- 

waamemingen hebben bet rekking op een doorsnede van de cohorten die in 

een bepaalde periode (bijvoorbeeId een kalenderjaar) aan de vrucht¬ 

baarheid bijdragen. Bij longitudinale waarneraingen van de vruchtbaar¬ 

heid kan men onderscheid moken tussen het uiteindelijk bereikte 

niveau van de vruchtbaarheid (intensiteit) en het patroon in de tijd 

volgens welke deze gerealiseerd wordt (lokalisatie). Dit onderscheid 

kan ook vorden gemaakt voor transversale waarnemingen. De huwelijks- 

duu* si'ecif ieke vruchtbaarheidsci j fers die in eenzelfde kalender jaar 

wot ion waargenomen kunnen namelijk worden toegerekend aan een 'fic- 

f * cohort, waarvan de intensiteit en lokalisatie kunnen worden 

bepaald. 

- -n probleera bij een longitudinale analyse van vruchtbaarheids- 

gt iiag is dat voor recente cohorten de intensiteit onbekend is. Wel- 

iswaar is bekend hoeveel geboorten tot op het tijdstip van waarne- 

niing bij recente cohorten hebben plaatsgevonden, maar het is niet 

mogelijk hierbij onderscheid te mak.n tussen veranderingen in de 

intensiteit en in de lokalisaiie, ^odat niet duidelijk is of een 

aftianKi in het aantal geboorten kar worden toegeschreven aan een 

daJin-y vaii het vruehtbaarheidsniAangezien van recente 

'fictieve' cohorten wel inLefsiteit en lokalisatie bekend zijn, 

ligt het voor de hand bi. er* a; a /se van recente veranderingen 

in de vruchtbaarheid gebrvd< r-. ..‘ken van transversale (periode-) 

waarnemingen. Een analyse o n« • c .'dm periode-waarnemingen kan 

evenwe 1 een vertekcnd ‘ • v* van veranderingen in het vrucht- 

baaiheidsgedrag van opt • u.i^de cohorten. Veranderingen van het 

in <j ch te reen vo Igende jai. i .a ' gen omen vruchtbaarheidsniveau 

(transversale intensite Itn namelijk niet alleer veroorzaakt 

U.- yi v r anderingen van h«-. tl>aarheidsniveau van cohorten 



(lon*ji Ludinale i uLens i tcit) , maar ook door verandorinyen van hot pat toon 

voiyens wo ike die vruclitbaaiiioid in do tijd wordt yerealiseerd (lonyitu- 

dinaie lokaiisatio). 

Do vraag naar do omvany van do kinderloosheid godurondo do afgelopon 

Lion jaai kan derhalve niet zonder moor worden boantwoord door een vei- 

wijzing naar periodo-waarnerningen van aantallen eorste yoboorton. Maar 

ook cohort-waarnemingen kunnen hierover geen uitsluitsel geven. Otn die 

reden lijkt bet zinvol na to gaan of een corabinatie van beide soorten 

waarnemingen een beter beeld van reoonte ontwikkolingen kan ver- 

schaffon. Een raogelijktieid hiertoe biedt translatie-analyse, waarbij 

getracht wordt een mode] te formuleren dat de relatie tussen periode- 

en cohort-waarnemingen kan beschrijven. Ryder (1964) geeft een theore- 

tische beschrijving van bet translatie-model. Frinking en De Roo (1979) 

en De Beer (1981) ontwikkelen uitgaande van bet translatie-principe 

modellen voor bet voorspellen van cohort-vruchtbaarheid. 

In dit rapport wordt nagegaan in hoeverre tijdreeksanalyse een bij- 

drage kan leveren aan bet ontwikkelen van dergelijke modellen. Uitgangs- 

punt vormt daarbij de banadering van Box en Jenkins (1970). Met behulp 

van zogenaamde transfer “modellen kai*. de relatie tussen cohort- en 

periode-waarnemingen worden vastyesteld. Als inleiding op de behande— 

ling van transfermodelien zullen eerst univariate ARIMA—modellen van de 

cohort-vruchtbaarheid worden besclireven. D>aar voor een analyse van de 

ontwikkeling van de kinderloosheid slecbts de eerste gebcorten van 

belang zijn, hebben in dit rapport de begrippen 'vruchtbaarheid' en 

1intensiteit' betrekking op bet reJatieve aantal gehuwde vrouwen dat 

rainstens een kind voortbrengt/ ongeacht bet totaal aantal kinderen dat 

aiteindelijk gemiddeld per vrouw wcrdt geboren. De gegevens zijn voor 

de periode 1937-1971 verkregen u? ♦ BS (1974) en voor de daaropvolgende 

jaren uit de jaarlijkse suppleinen e«i van de Maandstatistiek van Bevol- 

king en Vclksyezondheid. De data voor de coborten 1937-1978 zijn weer- 

gegever. in de bijlage. 
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*!. Hi-' 1 univariate ARIMA-motiol 

lit i o« ■pus:! l n<i van uni vac late ti jdreuKsanalyue heuft in de afgelopun tien jaar 

.•en ai.erku atiniulanu ontvanijun door lint verschijnen (in!970) van het in korte 

iijd tot ai.andaardwerk ui tijeyrouide book van Box en Jenkins, "Time series ana¬ 

lysis: lurecosting and control”. In dit boek beschrijven beide auteurs een al- 

ijemeen - ■Lochastisch - model waarvan veel methoden van tijdreeksanalyse als 

bi jzonder geval kunnen worden afcjeieid. Het univariate model voor een tijd- 

reeks Vt wordt aangeduid als ARIMA(p,d,q) waarbij p=aantal autoregrssieve (AR) 

parameters, d-aantal differenties van Y en q=aantal 'moving average’ (HA) pa¬ 

rameters (i.e. de coetficienten van vertraagde storingstermen): 

.i) v — u — 0.u 
' t 1 fc.—1 —q 

(1) 

waart'ij y( VdYL is de de differentia van de te voorspellen variabele Yt> 

“ Yt - Yt-1 

7.'yt , V,yt - Y^j, = Yt - /Yt.1 > V2 

u| is een normaal verdeelde storingsterm met E(ut> = 0, E(uj;) = 0^ en 

E(u u k) = 0, k/Oj'ti. en zijn de te schatten coefficienten. Als we nu een 

autoregressieve en een moving average operator definieren als respectievelijk 

(2) 

G (B) •= 1 - B |B - H,,B- M B 1 
'1 

wan ltd i BJ Y - V , kan model (1) worden herschreven als 
t t -i 

+ (B)V Yt = i)(B)ut (3) 

o... Jenkins Inggeu de nadruk op .-passing van een iteratieve gefaseerde 

meti.oJc die nit de volgende stapw b.staat: identificeren (vaststellen van 

,!< wa.,rden van p, d en q) , soil-it t.-s '.coaling van de waarde van de coeffi- 

,, ,U, die een optimal e 'tit' oplcA-i' , ’diagnostic checking’ (analyse van 

h . idiain) met terugkoppeling naa> i. identif icatie en tenslotte - wanneer 

lie’ 1 - • I i i male * model is verkregen - eilen. 



Dc: idem t i flea tie gescliiedt aan de liand van de autocorrelatieco^f ficienten 

(ac'tO en partiele autocorrclatiecoefficienten (pac's) van de te anuiyseren 

leeks ais funcLie van de vertraging ('lag') k. De autocorrelatiecoefficient 

r (jeett de correlatie tussen Y en Y aan, terv/ijl de partiele auLocorre- 

iatiecueii:icient <\>kk aaiigeeft in hoeverre Yt_k een bijdrage kaji leveren aan 

de verklaring van Y{ wanneer rekening is gehouden met de invloed van 

Y v . Door verge Hiking ^'an de geschatte ac's en pac's rueV her 
t-1 t-k+1 

tlieoretische verioop zeals dat uit de verschillende specificaties van het 

ARlMA-model kan worden afgeleid, kan een indicatie worden verkregen van de 

te kifcrzen waarden voor p, d en q. Allereerst wordt bepaald hoeveel differen- 

ties moeten worden genomen tot de trend uit de reeks is verwijderd. Een trend 

maniies^eert zich in een geleidelijk dalende ac-functie. Uit fig. la blijkt 

duideliik de invloed van de trend op de ac's in de door ons onderzochte reeks 

van ftactLes van gehuwde vrouwen (van de cohorten 1937-1969) die binnen tien 

jaur na nuwelijkssluiting minstens een kind hebben voortgebracht. Uit fig. lb 

kan worden geconcludeerd dat het berekenen van eerste verschillen voldoende 

is ora ae effecten van de trend te elimineren. 

yp yrond van de ac's en de pac's van de na differentie verkregen reeks 

wordt de keuze van p en q bepaald. Bij een MA-proces (d.w.z. p=0) zijn de 

ac's voor k>q gelijk aan nul (hetgeen volgt uit de veronderstelling dat 

cov(ut,ut+k) = 0 voor k^O), terwijl bij een AR-proces (d.w.z. q=0) de 

pac's voor k>p gelijk zijn aan nul. De pac-functie bij een MA-proces en de 

ac-functie bij een AR-proces vertonen een verioop dat wordt gekenmerkt door 

een exponentieel dalende functie of een gedempte sinus. Bij een gernengd 

proces ( d.w.z. p>0 en q>0 ) wordt een dergelijk verioop vertoond door de 

ac als q>p en door de pac als p>q. De in de figuren lb en 1c weergegeven 

ac's en pac's laten niet zonder raeer een eenduidige conclusie toe over het 

te kiezen model. Het verioop van de ac's wijst in de richting van een ARIMA- 

(0,1,4 ) model, terwijl de pac's een keuze voor het AR7.MA(3,3,0) model 

lijken te rechtvaardigenr 

De parameters van deze specificaties van het ARIMA model zijn geschat 

met een niet-lineaire kleinste-kwadratenmethode die een benadering van de 

maximale-aannemelijkheidsschatting oplevert ( Box en Jenkins ( 1970), 

p. 21'*). Daarbij is gebruik gemaakt van de Marquardt-aigoritme. De schattings- 

resu’Laten zijn venneld in tabei 1. De beoordeling van de kwaliteit van een 

ge-:-hat model (door Box en Jenkins aangeduid als 'diagnostic checking') kan 

pja ihsv’.Jiden aan de hand van een analyse van de residuen. Bovendien is het 

mix* . ij'« iooi * o v- i fitting* (toevoeging van extra parameters) een indruk te 
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iijuur l. Autocorrelati»:coetficienten (a«;'s) en partiele autocorrelatie- 

coet t icienten (pat.-'.s) 

t. At-’;; van On oorspronkelijke reeks 

i.i 

0 5 

o 
P 9 to >2 *2 'Y T i 

1 Iff 

b. kc'j van Je eer. tc veraobilleri VY 

tf 9 

1 T 1 

van de eei'.^te vei-wchillen V 



verkrijgon o£ hei niudel als aduquuaL kan worden betichouwd, dan wtl of een 

aitbroidinq van lief model gewenst ia. Voor wat belreft een toefsing van het 

im.d.l Op g l on J van d. ivaiduen, Kan in eerste ins tan tie worden gekeken nuar 

,i,. g rootle van lie re si duel i zoais die ?.icl> bi j voorbee Id mani festeert in <ie 

' ntL-an square error' (M.SE) . Verder is bet van belang list verloop van de re- 

siduen in de bescliouwing te betrekken. Wanneer daarin systematische elementeu 

aanwekig blijken le zijn, kan worden geconcludeerd dat blijkbaar niet bet 

optimale model is geselecteerd. Een dergelijke analyse kan plaatsvinden aan 

de liand van de ac's van de residuen. 

Tabel 1. Schattingsresultaten ARIMA-modellen (schattingsperiode 1937-1969) 

geschatte parameters b) MaEd, 

°5 
xlO 

-5 

(3,1/0) 0,39 

(0, 16) 

(4,1,0) 0,47 

(0,19) 

(3,1,1) 0,12 

(0,28) 

(2,1,0) 0,27 

(0,17) 

(0,1,4) 

(0,1,5) 

(1,1,4) -0,33 

(0,33) 

(0,1,3) 

-0,40 0,38 

(0,16) (0,16) 

-0,45 0,42 

(0,18) (0,18) 

-0,33 0,30 

(0,17) (0,20) 

-0,32 

(0,17) 

-0,08 

(0,18) 

-0,37 

(0,30) 

-0,56 

(0,15) 

-0,66 

'0,17) 

-0,98 

(0,38) 

-0,44 

‘0,18) 

0,35 -0,23 

(0,18) (0,18) 

0,47 -0,24 

(0,19) (0,17) 

0,17 -0,17 

(0,28) (0,23) 

0,25 -0,02 

(0,19) (0,18) 

-0,56 

(0,15) 

-0,63 0,18 

(0,18) (0,19) 

-0,68 

(0,22) 

9,96 

9,87 

9,90 

11 ,91 

8,48 

7, 17 

6,95 

10,29 

a) 1942 - 1969. 

b) Tussen haakjes staan de geschatte standaardfouten vermeld. 

Voor de residuen die resulted*! schatting van model (3,1,0) is uit het 

verloop van de ac’s geen systap-at . patroon af te leiden. Als toetsings- 

grootheid is door Box en Jtnki-e- voorgesteid de 'portmanteau test* te bereke- 

K 

nen ;J = n 1 rf (u) waarbi j n-aant i1 *. uarnemingen na dif ferenties, r,2 (u) = de 

k=l k k 
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•i *r i < • 1 dt i t us:.in un ut_^ en K-het aantal ac's dat in de beschouwiny wordt 

b*-i rokkt'.n. Onder d»- verondeistel 1 iny dat het yeschatte model correct is, is 

l>i j b*.-i»ader iny x‘ vordeeld met K-p-q vri jheidsyraden. Ljung en Box (1978) 

yevcii etui modi c i cat ie die voor een beperkt aantal waarnemingen dichter bij de 

usymptot ische vt ideLiuy ligt. 

Q' n(n+2) 1 (n-k) 

k = l 

-1 
(u) . (4) 

Vool het (3,1,0) model is Q' - 14,6 voor K = 15 (12 vrijheidsgraden), terwijl 

de tabelwaarde van de x2-verdeling bij 5% 21,0 bedraagt, zodat volgens dit 

critorium geen Lnddcatie wordt verkregen dat het model dient te worden ver- 

wotpen. Overigens dient bij kdrte tijdreeksen de nodige voorzichtigheid te 

worden betracht bij de interpretatie van de 'portmanteau test' (zie bijvoor- 

beeld Newbold (1980)). 

Vervolyens is het model getest door 'overfitting' toe te passen. Daarbij 

wordt gekeken of bij uitbreiding van het model de schattingen van de addi- 

tionele parameters significant van nul verschillende waarden opleveren. Uit 

de tweede en derde regel van tabel 1 blijkt dat noch toevoeging van een AR- 

parameter, noch toevoeging van een MA-parameter tot verbetering leidt. Ten- 

slotte is gekeken of een kleinei model tot even goede resultaten zou kunnen 

leiden. Dit blijkt niet het geval te zijn: model (2,1,0) voldoet duidelijk 

minder goed dan model (3,1,0). In dit verband kan nog worden opgemerkt dat 

de correlatie f issen de parameterschattingen van model (3,1,0) niet groot is: 

de correiatiecoefficienten liggen tussen -0,26 en +0,33. 

Ln_ W'.rtels Vtin de karakteristieke vergelijking - 0,39A^ + 0,40A - 0,38 = 0 

gevon een indicatie van het gedrag in de tijd van de onderzochte reeks volgens 

net .ter yeschatte model (3,1,0). De reeie wortel 0,65 geeft aan dat hier spra- 

ke is van een stabiel proces, waarbij volgens de complexe wortels 

0,76 -cu-: 1,74 t i sin 1,74) een gedempfe fluctuatie met een periode van 

^--1^- - j,6 jaar plaatsvindt. 

Dc'ai volgens de ac's van de reeks v: ^erste verschillen ook model (0,1,4) 

een ye ' tiikte specificatie zou kunrier z: in hebben we ook dat model geschat. 

Volgens tabel 1 voldoet het model redtiijk. Oe correlaticoefficienten van de 

parameters -hattingen liggen tussen -0,21 ef' l0,52. De 'portmanteau test' leidt 

tot i. >n. lusie dat liet model niet verw- t-n kan worden: Q' = 3,6 tegen een 

tabel wu.ttd-- van 19,5 bij 5% (11 vri jheidsgr iden) . Om te kunnen beoordelen 



20 

in hoove.-r re dit model verschi It vein de eeider geschat.te specified tie (3,1,0) 

hebben we dit ludtste model herschreven in de 'random shock' vorm (waarbij de 

autoregress!eve parameters woiden gesubstitueerd voor moving average-termen): 

4>jB 4,2B " 

'f(B)ut = U (5) 

Dit levert voor de eerste 4 parameters respectievelijk de waarden -0,39, 

0,2b, -0,12 en -0,10 op. Beperking tot deze vier parameters leidt tot een 

rosidueie kwadratensom var» 3,10 x 10 ^ (tegen 2,85 x 10 voor model (3,1,0)) . 

Het patroon van deze schattingen vertoont overeenkomst met dat van de ge- 

schatte parameters van model (0,1,4). De modellen (3,1,0) en (0,1,4) ver- 

schillen dus minder sterk van elkaar dan op grond van de duidelijk uiteen- 

lopende specificaties verwacht zou kunnen worden. 

In teaenstellinq tot hetgeen het geval is voor model (3,1,0) leidt uit- 

breiding van iiKjdel (0,1,4) wel tot een betere 'fit*. De waarden van de addi- 

tionele coefficienten zijn evenwel klein ten opzichte van de geschatte stan- 

daardfouten. Bovendien is bij het gemengde model (1,1,4) sprake van een ster- 

ke correlat.in tussen de parametersctiattingen. De conclusie kan derhalve lui— 

den dat de twee spevificaties van het ARIMA model die op grond van de iden- 

tificatie aan de hand van de ac's en pac's werden gekozen, namelijk (3,1,0) 

en (0,1,4), indetdaad het beste blijken te voldoen. Uit figuur 2 blijkt dat 

de ex ante voorsp-• 1ringen van beide methoden niet veel van elkaar verschillen 

Het feit dat de identificatie niet tot een eenduidige conclusie leidt, heeft 

derhalve geen ernstiae gevolgen voor de keuze van het te hanteren univariate 

voo rspe11ingsmode1 

3. Trans fe nnode1ic: 

Bij de schatting van de univariate ARIMA-modellen is alleen gebruik gemaakt 

van informatie over vrouwen die op het voorspelti jdst.ip minstens tien jaar 

zijn getrouwd. Inf ■>/matie ever meer recente cohorten is evenwel aanwezig op 

kalender j aarbis i s . zi1 informatie kan benut worden door periode-waarnemin- 

gen als verklarend* ••'i.dbelen op te nemen in et transfermodel. 'Verklarend* 

meet hier overigen: ■ :.et worden gelnterpreteerd a * ausaal'. Er wordt niet 
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'.•'itfuur . Waamendn^en cn voorti pel ling en van de fractie gehuwde vrouwen 
die binnen lien jaar* na huweli^kssluiting minstens 46n kind 
voortbreugt. be voorspellingen zijn afgeleid met univariate 
A REMA-niodellen: A (0,1,4) e^B= (^,1,0). 

. J_ 
I 950 

_L_L_ 

?>>j 1965 1970 1975 

* van hnut I ijkssluiting 

A. 
1955 

J <v a 
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tiewumd daL een bepaalda uatwikkellng van de louyitudinale intensiteit wurdt 

’veroorzaakl ' door hoi. waargenomen vvrloop van de transversals variabelen. Er 

wordt sleohts vetoiidvrsteid dal de untwikkeling van de laatste variabelen 

voorspe11 elide waarde kan hebben voor de ontwikkeliny van de lonyitudinale 

intensiteit. 

De huwelijksduurspecitieke vruchtbaarheidscijfers die in eenzeifde kaien- 

durjaar worden waaryenomen en die betrekking hebben op verschillende cohorten 

(in de label in de bijlage: de diagonalen van links onder naar rechts boven) 

kunnen worden samengevoeyd alsof ze tot eenzeifde cohort behoren, een zoye- 

naarade 'fictieve' of 'synthetische' cohort. Van een deryelijke cohort kunnen 

op overeenkomstige wijze als voor reele cohorten intensiteit en lokalisatie 

van de vruchtbaarheid worden bepaald. Dit zijn de transversals (periods-) 

waarnemingen. Het voordeel van deze periode-waarnemingen is dat ze tot op het 

jaar van waarneraing bekend zijn, zodat recentere gegevens bekend zijn dan 

voor reele cohorten het geval is. Om die reden worden in de praktijk veelvul- 

dig periode-waarnemrngen gehanteerd voor een analyse van recente vruchtbaar- 

heidsontwikkelingen. Een probleem is daarbij evenwel dat systematische af- 

wijkingen kunnen optreden tussen periods- en cohort-waarnemingen. Deze kunnen 

ertoe leiden dat bepaalde periode-waarnemingen verkeerd worden yeinterpre- 

teerd. Zo zal uitstel van geboorten bij recente cohorten leiden tot een da- 

ling van de transversals intensiteit (d.w.z. de intensiteit van fictieve 

cohorten), Xt, terwijl de lonyitudinale intensiteit, , geen of in ieder 

geval een minder sterke wijziyrng ondergaat. Een indicator van de mate waar- 

in uitstel van geboorte plaatsvindt is de gemiddelde huwelijksduur bij de 

geboorte van het eerste kind van fictieve cohorten, Zfc. Wanneer bij jongere 

reele cohorten relatief minder eerste geboorten in de eerste huwelijksjaren 

plaatsvinden dan bij oudere cohorten, zal dit zich manifesteren in een toe- 

name van Zt- Bij een schattiny v het niveau van de cohort-vruchtbaarheid 

op grond van. recente periode-waarnemingen dient derhalve deze indicator in 

de beschouwing te worden betrokken. 

Bij het opstellen van een mode! waarin een relatie wordt gelegd tussen 

cohort- en periode-waarnemingen duet zich de raoeilijkheid voor dat niet 

zonder meei duidelijk is hoe de waarnemingen dienen te worden gedateerd. 

Een cohortwaarneming heeft nomei jk niet betrekking op 6en specifiek kalen- 

der^aar, maai op een reeks van laron voigend op het jaar van huweli^ks- 

sluiting. Hierraee kan rekening wouion gehouden door het opstellen van een 

transfermode 1. Daarbij wordt in de identificatiefase bepaald we.lke ver- 

tragingsstructuur het best de relatie tussen cohort- en periode-waarnemingen 
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kati beschrijven. Als uityangspunt zal een transfermodel worden geschat met 

odn verklarende vatial>ele, namelijk de transversale intensiteit Xt- Onder de 

v^ronderstelling dat do veranderingen in het spreidingspatroon van de eerste 

geboorten over de huwelijksduur in de voorspelperiode hetzelfde effect heb- 

ben op liet verschil tussen de cohort- en de periode-intensiteit als in de 

schattingsperiode, kunnen met behulp van dit model voorspellingen worden 

afgeleid voor de intensiteit van recente cohorten op grond van waarnemingen 

van de peri.ode-intensiteit. Wanneer evenwel deze veronderstelling niet 

opgaat, bijvoorbeeld tengevolge vein een versnelling van het uitStel van de 

eerste geboorte# zullen de voorspellingen op eente laag niveau uitkomen 

(of op een te hoog niveau wanneer de eerste geboorte sneller na het tijd- 

stip van huwelijkss1uiting zou plaatsvinden). In dat geval zullen de voor¬ 

spellingen die worden dfgeleid met een transfermodel waarin oak de gemid- 

delde huwelijksduur bij de eerste geboorte voorkomt als verklarende 

variabele, afwijken van die van het inodel met slechts de transversale 

intensiteit. 

In het geval van een verklarende variabele luidt het transfermodel 

= v(B)xt + nt (6) 

v(b) - v.b 
i 

1=U 

(7) 

waarbij y ; x = v X cu n i - een storingstecm die niet gecorreleerd 
t t t t 

is met x^. Uitgaande van het striven naar 'parsimony*(i.e. beperking tot het 

klein t rrio«j< I i jk aantai paramo te i , kau het nuttig zijn te zoeken naar een 

spoc i f i i.ut j <. van de ’transfer function' v(B) als quotient van twee polynomen: 

„.U) . Hh 
i (B) 

(8) 

.(B) = f: uj.B 

L=0 1 

(9) 

. (U) - 1 - l S B . 

1 = 1 

1 (10) 
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niet. kunnen worden vorklaard door do autoregressieve operator 6(B). Under 

de veronderstelliny dat het verloop van de storingsterm kan worden be- 

schreven door een ARlMA(p,d,q) model 

*J»(B)nt = U(B) ul 11 

resulteert l»et ' transter function-noise model' (hieina kortweg aangeduid 

als 'transfermodel' ) 

w(B) 
v — ■■ x 
yt 6 (B) t-b 

(12) 

o two 1 

(13) 
= v (B) xt + 'P ^B) ut, 

waarbij witte ruis is en 4>(B) - $ (B)0(B). 

Een probleem bij het onderzoeken van lelaties tussen twee of meer tijdreek- 

sen is dat wanneer bij de afzonderlijke reeksen autocorrelatie optreedt, daar- 

door correlatie tussen de reeksen kan optreden, ook als de reeksen geen enkel 

verbana met elkaai hebben ('spurious correlation')(Jenkins/ 1979/ p. 16). Om 

die reden is het zinvcl eerst de autocorrelatie uit de verklarende variabele 

to verwijderen dooi vorming van een univariaat ARIMA-model/ waarmee vervolgens 

de te voorspellen variabele kan worden gefilterd ('prewhitening*). In het 

geval dat een 'feedback' optreedt (y^ kan wel door worden verklaard, maar 

niet door y^), kan aan de hand van de cross-correlatiefunctie tussen de al- 

dus getransformeerde reeksen identificatie van het model plaatsvinden. Op 

grond van de veronderstelling dat het verloop van de verklarende variabele xt 

kan worden beschreven door het univariate ARIMA-model 

6 (B)x = G (B) a / 
x t x t 

(14) 

waarbij een witte-ruis-proces vormt, resulteert na 'prewhitening' het 

t r an s f e rraode I 

ciL v(B)at + e^ / (15) 
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waatbii li - (b) U '(Hly an t ~ stoiinqsterm die onafhankeiijk is van a . 
J t x x t L t 

meruit voiqt dat de k“ coefficient van de polynoom v(B) gelijk is aan 

v 
k 

(16) 

waatbij y H(k) = en = E (aj. 

tiecoef Mci-enten p , (k) 

), zodat uitgedrukt in cross-correla- 

(k) (17) 

tut do geschatte c-ross-correlatiecoefficignten kan dus een indruk worden verkre- 

gen vaj> het patroon van de transferfunctie v(B). Dit patroon kan vervolgens 

worden vergelekan met het theoretische verloop zoals dat uit verschillende spe¬ 

cific aties van de polynomen 6(B) en m(B) kan worden afgeleid (zie Box en Jenkins 

/ o) / p. 350, voor een overzicht van de combinaties voor r=0,l,2 en s—0,1,2). 

del verloop van de transversale intensiteit Xt in de periode 1946-1978 is 

te ueschrijven met het ARIMA(1/1,0) model 

(1 - G,46B)'.'X = ut/ 
(18) 

waarbij een witte ruis procesi vormt. 

meerd worden tot 

De variabele Yt kan dan getransfor- 

«t = (1 ((,4«B) vyt- 
(19) 

Aan de hand van de cross-correlatie oelficienten van at_k en Bt voor verschil- 

Lende waarden van k kan vervolgens getracht worden het ‘juiste1 transfermodel 

te selecteren (d.w.z. de waarden van r, s en b te bepalen). De correlatiecoeffi- 

clenten zi jn v.uergegeven in figuur opvallend hierbij is vooral dat enkele 

re i a tie f h--je waarden van de correlati.irefficienten voorkomen voor negatieve 

waarden van k. Dit betekent dat de verkiarende* variabele een vertraging ver- 

toont ten opzichte van de te voorspel'.en variabele, een op het eerste gezicht 

wellrcht wat merkwaardige constatering. he vorzaak moet gezocht worden in het 

rert dat ie Long!tudinale intensiteit van reder cohort toegerekend is aan het 
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jaai wd.itin .fc vrouwen, die deel uitiuaken van dat cohort, zijn geiuiwd, ter- 

wijl doze vruchtbaarheid pas gedurende een reeks van jaren volgend op her 

jaar van de tuiwelijkssluit ing wordt. gerealiseerd. Met model dat de relatre 

tussen ut en ts^ liet beste blijkt to kunnen beschrljven is 

(1 + 0, J4B - 0,12B^ - O,49BJ)0 •= (0,19 + 0,16B)ut+2 + ft U 
(0,16) (0,17) (0,17) (0,07) (0,07) 

Figuur Cross-correlatiecoefficienten tussen ott:_jc en (5^. 

<v) 

3 V a 9 
u 

bit model dient als uitgongspunt voor he’ .batten van het transfermodel van 

de oorspronkelijkfc waarnemingen*? het jee! ‘ het volgende resultaat lerdt: 

(1 + (i, 1 IB - :),15B2 - O.igB3)'.^, - ,19 + 0,19B)VXt+2 + nt (21) 

(0,19) (0,18) (0,18) -07) (0,08) 
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IX ;U,rii.ysteLM ut kan wordun besclueven door het univariate ARIMA(0,0,3) 

in. «k:i 

(1 - 0,12a - 0,40B2 + 0,6 SBJ) u . 

(0,11) (0,08) (0,12) 

(22) 

D<_- autocot re lai iticoef ficienten van laten geen systeraatisch patroon zien. De 

1 pottmanteau test* levert een waarde op van Q* = 11*5 (tabelwaarde bij 12 vrij- 

Leidsgraden vuor 5*. is 21*0). Het lijkt derhalve gerechtvaardigd er vanuit te 

qaan dat een witte ruis proces vormt, zodat het model kan worden geaccepteerd. 

Jinmitane schatting van alie parameters leidt uiteindeiijk tot het volgende re- 

sal l.aat 

(1 ^ 0,5‘JB - 0,?3B2 - 0,49B3)VV = (0,21 + 0,22B)VX + 
(0,20) (0,10) (0,21) (0,03) (0,04) 4 

+ (1 - 0,32B - 1,31B2 + 1,79B3) u . (23) 

(0,49) (0,68) (0,53) 

Naast een analyse van de ac's van de residuen kan ter beoordeling van het ge- 

schatte model de cross-correlatie tussen de verklarende variabele en de 

storingsterm worden bepaald. Uit (13) en (24) 

yt v(B)xt + (B) * (24) 

waarbij v(B) , ij.' (B) en ut schattingen weergeven* kan worden afgeleid dat 

= 4> (B) I v (B) vfBljx^ + if) (B)i|)(B)u^/ (25) 

zodat bij een onjuist model cross-correlatie tussen de verklarende variabele 

en de geschatte storingsterm zal optreden. Voor het hier geschatte model 

2 
blijkt dat de cross-correlatiecoefficienten klein zijn (r <0,1 voor verschil- 

lende vertragingen) . Dit levert derhalve geen indicatie op dat het model 

on i uist zou zijn. 

AU niddtstaf voor de ’fit’ wordt weer de gemiddelde kwadratische fout be- 

tekeud: MbL - 0,39 x 10 . Deze waarde k.an niet zonder meet woiden vergeleken 

met die van de univariate modellen uit tube] 1, daar die betrekking hebben op 

een andere - iangere - schattingsperiode. Ter vergeiijking is voor het model 

(3,1,0) de M:;h bepaald voor dezelfde penode als waar de MSE van het transfer- 

modol l>e? ig op heeft (19SO- 1969) : MBE 6,64 * 10 
-5 

Daarbij dient wel 
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to worden bcdacht. dat doze periods vooi hot univariate ««dfJ niet ovofenkomt 

de schattiagsperiode, waardoor bij de schatting de kwadrateasou, van du te- 

n i dat -a „iet over die periode is geminimaliseerd. Hat verschil net het tiansfer- 

imjiic 1 4.S eveawel duidelijk. Opvallend is dat de waarden van de geschatte ge- 

schatto standaardfouten van de parameters die betrekking hebben op de 'verkia- 

rvnde' variabele relatief kiein zijn. In samenhang met de aanzienlijk betere 

•lit1 leidt dit tot de conclusie dat net transfermodel is te verkiezen boven 

een univariaat AKIMA—mode1. De voorspeilingen die met het transfermodel zijn 

berekend, zijn weergegeven in figuur 4 (curve A). Duidelijk manifesteert zich 

hier de invloed van informatie over het verloop van de periode-vruchtbaarheid 

in de jaren zeventig op de voorspeilingen. Deze informatie die niet in het 

univariate ARIMA-model wordt verwerkt geeft aanleiding tot het in twigfel 

trekken van de plausibiliteit van de voorspeilingen zoals die uit de unrvari- 

ate modellen volgen. 

Het is in principe mogelijk meer dan een verklarende variabele in het trans- 

fermodei op te nemen. Bij twee variabelen luidt het algemeen model (Jenkins 

(1979), p. 104): 

ojj (B) w2(B) 6(B) 

yt = xt + 67(1)- 2t + Jw Uf 
(26) 

Daar, zoals reeds eerder opgemerkt, het verschil tussen de longitudinale en 

de transversale intensiteit mede wordt beinvloed door het verloop van de ge- 

middelde huwelijksduur bij de geboorte van het eerste kind, is deze variabele 

in het transfermodel opgenomen als additionele verklarende variabele 

Het verloop van de transversaal waargenomen gemiddelde huwelijksduur bij de 

geboorte van het eerste kind kan worden beschreven met het (1,1,0) model 

(1 - 0,78B) = “[• 

Met behulp van dit model kan de te voorspeilen variabele Yt getransformeerd 

worden tot de reeks 3^. De relatie tussen en 8^. is te beschrijven met 

(1 + 0, SOB + 0,05BZ - 0,4SB3) 8 ' =- <J ,08a' + e'. 

(0,22) (0,26) (0,20) " 07) 

(28) 
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Kltsuur 4. Voorsptllirigen van de t'ractif gehuwde vrouwen die blnnen tien 
jaar na huwelijkssluiting minatens ddn kind voortbrengt. De 
voorspellingen zijn afgeleid (jet behulp van transfermodellen 
met als verklarende varlabeled'resp. (A) de transversale 
intenaiteit en (B) de tranaveraale intenslteit en de gemiddelde 
liuwelijksduur bij de geboorte van bet eerste kind. 

. 7 

1960 
.1_L-*■- 
965 1970 1975 

huwe1ijkasluiting 
! 950 

...I_ 
1955 

i a a t v a n 
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Dit betekent dat de autoregressieve operator A , (B) v.»n do transfer functiv 

van Y^_ en Z^_ dezelfde vonr. reeft als 6j(B). Da.i on niet sterk gei « rre- 

leerd zijn (r2 = 0,31) is net volgende transfer mode] geschat met on 7>t a 1‘5 

verklarende variabelen: 

6(B)VYt = u)1(B)7Xt - oJ2(B)VZt + nt 

waarbij 

6 (B) = 1 - SjB - *2B2 - «3B3 (30) 

Olj (B) = (Wj0 + uijjBJB 2 (31) 

0)2 (B) = “20B 1' 

Dit leverde de schattingen op: 

(1 + 0,16B - 0,12B2 - 0,40B3)VY = (0,22 + 0,20B)VX + 

(0,18) (0,17) (0,17) (0,07) (0,07) 

+ 0,07VZ n (33) 

(0,04) t + 

Het verloop van n 
t 

kan worden beschreven met het (0,0,3) model 

n = (1 - 0,02b + 0,32B2 - 0,34B3)u . 

(0,22) (0,22) (0,24) 

(34) 

Simultane schatting van alle parameters leidt tot 

(1 + 0,42B - 0,53B2 - 0,38B3)VY = (0,23 + 0,20B) VX + 

(0,15) (0,17) (0,19) (0,05) (0,04) t+2 

+ 0,05VZ + (1 + 0,55B + 1,90b2 - 4,91B3)u ()5) 

(0,02) (1,34) (1,41) (1,50) t 

De geschatte correlaties tussen de residuen en de beide verklarende variabe¬ 

len zijn klein. De MSE bedraagt 0,06 x 10 ^. Dit levert geen sterke verb< - 

tering op ten opzichte van het model met slechts de 
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11 iifiltj iatensitcit dls verklctrende var iabele. Bij de interpretatie van 

Ac losultaten iiioct rekening worden gehoaden met het felt dat het aantal ge- 

l, luiLLe parameters groot is ten opzicffte van het aantal waarnemingen. Overi- 

gens k m vjotd^n opgomerkt dat geen sterke correlatie optreedt tussen de ge- 

scliatte pat aiiK-Lers, met uitzondering van de storingstermen en de vertraagde 

afhankelijke variabelen (als verklarende variabelen), voorzover die op de 

zelfde periode betrekking hebben. 

De voorspe11ingen die met dit model zijn berekend, zijn weergegeven in 

figuur 4 (curve B). Opvallend is vooral het duidelijke verschil met de voor- 

spellingen van het transfermodel waarin Z niet voorkomt als verklarende va- 

riabele. De oorzaak hiervan is gelegen in het feit dat de transversaal waar- 

genomen gemiddelde huwelijksduur bij de geboorte van het eerste kind juist 

in de jaren zeventig (d.w.z. buiten de schattingsperiode) sterk is gestegen. 

Deze nain in een periode van tien jaar (1968-1978) met een jaar toe. Volgens 

de nierboven weergegeven schattingen van het transfermodel zouden bij een 

gelijkblijvend niveau van de transversale intensiteit de voorspellingen van 

de Longitudinale intensiteit met 98 geboorten per 10 000 vrouwen per jaar 

toenemen als de gemiddelde huwelijksduur elk jaar met 0,1 jaar toeneemt. 

Inliners, de 'gain' die de uiteindelijke verandering in de afhankelijke varia¬ 

bele als gevolg van een verandering in een verklarende variabele aangeeft, 

is gelijk aan 

__ 
1 + 0,42 - 0,53 - 0,38 

0,098 

Hierbij dient wel te worden bedacht dat deze schatting betrekking heeft op 

een periode waarin de gemiddelde huwelijksduur bij de geboorte van het eerste 

kind niet st.erk veranderde. Het feit dat het verloop in de voorspellingspe- 

riode hiervan sterk atwijkt is een reden om de voorspellingen met het nodige 

voorbehoud te hanteren. 

4. Coriclusies 

Toepassing van de Box-Jenkins methode van Lijdreeksanalyse levert een meer 

verfijnde analys op dan de gebruikelijK* egressie van verschillende tijd- 

reeksen tegui. olkaat (zle bijvoorbeeJ • ns (1979), p.88 e.v.) . Ter 



voorkoming van 'spurious correlation' krijgt bij de Box Jenkins .oethode voor- 

al de identificatie van bet model aandacht. Daarbij is een belangrijke rol 

weggelegd voor een analyse van de residuen. Het gaat niet alleen om de omvang 

van de residuen, maar evenzo om het patroon dat daarin kan worden onderkend. 

Hoewel de reeks van cijfers betreffende de longitudinale intensiteit van 

echteiijke eerste geboorten kort is, blijkt het toch mogelijk om zowel uni¬ 

variate ARIMA- als transfermodelien te vormen die het statistisch gezien re- 

deli jk goed doen. Ook na eliminatie van trendmatige ontwikkelingen, ter ver- 

mijding van trendcorrelatie, kunnen nog significants verbanden worden aange- 

troffen. Dit neemt uiteraard niet weg dat bantering van de met deze modellen 

berekende voorspellingen met de nodige voorzichtigheid dient te geschieden. 

Uiteindelijk is de informatie die in de besehouwing is betrokken bij de for- 

mulering van die modellen zeer beperkt, zowel wat de lengte van de periode 

betreft als wat het aantal en de aard van de verklarende variabelen betr'eft. 

Slechts binnen dit beperkte kader worden 'optimale' voorspellingen (dat wil 

zeggen 'minimum mean square error' voorspellingen) verkregen, urtgaande van 

de veronderste11ing dat het model ook buiten de schattingsperiode geldt. 

Met betrekking tot de resultaten die worden verkregen met behulp van uni¬ 

variate ARIMA-modelien valt vooral op, dat slechts geringe wijziging in de 

longitudinale intensiteit wordt voorspeld. Voor wat het (0,1,4) model be¬ 

treft, is dit geenszins verrassend. Hierbij wordt immers verondersteld, dat 

de omvang van de eerste veranderingen rn de longitudinale intensiteit wordt 

bepaald door een reeks van vier storingstermen met verwachting nul, zodat 

voor tijdstippen van vier of meer jaar vooruit geen veranderingen worden 

verwacht. Dat ook het (3,1,0) model geer urote veranderingen voorspelt, kan 

worden toegescbreven aan het feit oat - de schattingsperiode slechts vrij 

korte perioder. van ononderbroken stijging of daling voorkomen. In de schat¬ 

tingsperiode viodt twee keer een ono ag in de richting van de reeks plaats, 

terwijl bovend-cn de stijging in dt periode 1949-1966 herhaaldelijk wordt 

onderbroken, zooat een model dat g.vote veranderingen genereert deze reeks 

niet goed haa kunnen voorspellen, respectievelijk niet met grote aannemelijk- 

heid aan deze reeks ten grondsiag had kunnen iiggen. 

De crucja, vraag ten aanzien van hot afleiden van voorspellingen is 

uiteraard in hoeverre de veronderstelif - dat dit model ook buiten de schat¬ 

tingsperiode geldt, gerechtvaardigd is. lierbij kan niet worden volstaan met 
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.;uii vcrijolijkiruj van de 'fit' vail de versc-hillende modellen in de schattings- 

titiiudo. In dit vurband rijst de vraag'of de - impliciete - ve renders tel ling 

V III constante coe££icienten terecht is. Wanneer ervan wordt uitgegaan dat de 

eoetticienten een stochastisch karakter hebben als gevolg van het felt dat 

niet ill het model opgenomen factoren een verstorende invloed uitoefenen, kan 

worden gedaeht aan toepassing van Kalman filtering. Dit kan ertoe leiden dat 

bij het afleiden van voorspellingen meer gewicht wordt gehecht aan de dating 

van de lonyitudinale intensiteit na 1966, zodat een lager niveau voor de co- 

horten van de jaren zeventig wordt voorspeld dan het niveau dat in figuur 2 

is weergegeven. 

Door het opnemon van transversale grootheden als verklarende variabelen 

in een transfermodel kan informatie over recente vruchtbaarheidsontwikkelin- 

gen zoals die zich manifesteren in periode-waarnemingen, worden betrokken 

bij het afleiden van voorspellingen van longitudinale intensiteit. De trans- 

ver ale - peiiode - waarnemingen geven aan dat in de eerste helft van de jaren 

zeventig een sterke dating van de vruchtbaarheid optrad die evenwel gepaard 

ying met een sterke toename van de gemiddelde huwelijksduur bij de geboorte 

v.m het eerste kind. Schatting van een transfermodel met alleen de transver¬ 

sale intensiteit als verklarende variabele levert een beeld op van het pa- 

■ toon dat de ontwikkelingen van de longitudinale en de transversale intensi¬ 

teit ten opzichte van elkaar vertonen. Volgens dit model wordt weliswaar 

een dating voor de cohorten in de eerste helft van de jaren zeventig voor¬ 

speld, maar deze dating is beduidend minder sterk dan de dating die de 

- transversale - periode-waarnemingen in de jaren zeventig te zien geven. 

Daar de samenhang tussen de longitudinale en de transversale intensiteit 

mode wordt beinvloed door de ontwikkeling van de gemiddelde huwelijksduur bij 

de geboorte van het eerste kind, 11gt -pnemen van deze variabele in het trans¬ 

fermodel voor de hand. In een peiiode van uitstel van geboorten, dat wil zeg- 

gen wanneer jongere cohorten hun eetste kind in een latere fase van hun huwe- 

lijk krijgen dan nudere cohorten, :a: de transversale intensiteit lager zijn 

dan de longitudinale intensiteit. Dit ■el.ekent dat gezien de sterke toename 

van de gemiddelde huwelijksduur zoais die nit de periode-waarnemingen voor de 
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juren zeventig naar voren komt, verwacht kail worden dat de longitudiiidl«i in- 

tcuisiteit beduidend iDinder stork is gedaaid dan de transversale intensiteit. 

Het felt dat de voorspei1ingen van het tweede transfermodei (curve B in fi- 

guur 4) duidelijk afwijken van die van het eerste (curve A van figuur 4), kan 

worden toegeschreven aan de omstandigheid dat het proces van uitstel van de 

geboorte van het eerste kind zich in de schattingsperiode in veei minder ster- 

ke mate heeft voorgedaan dan in de voorspelperiode. Met andere woorden, de - 

impliciete - ceteris-paribus-veronderstelling gaat voor het eerste transfer- 

model niet op: de relatie tussen de longitudinale en de transversale intensi¬ 

teit ondergaat wijziging onder invloed van een niet in het model opgenomen 

variabele. 

Een en ander lijkt tot de conclusie te leiden dat de voorspellingen van 

het tweede transfermodel (curve B) zijn te verkiezen boven de andere voor¬ 

spellingen. Hierbij is evenwel een kanttekening op zijn plaats. Het verloop 

van de verklarende variabelen wijkt - zoals reeds eerder opgemerkt - in de 

voorspelperiode vrij sterk af van dat in de steekproefperiode. Dit geldt met 

name voor de gemiddelde huwelijksduur. In een dergelijk geval past een vraag- 

teken bij de veronderstel ling dat de waarden van de coefficienten die in de 

schattingsperiode zijn vastgesteld ook in de voorspelperiode gelden. Ook al 

is de sped ficatie van het tweede transfermodel te verkiezen boven die van 

de andere modellen, toch dient de nodige voorzichtigheid tc worden betracht 

bij de interpretatie van de voorspellingen. In dit verband is van belang op 

te merken dat de geschatte coefficient van de gemiddelde huwelijksduur vrij 

klein is ten opzichte van de geschatte standaardfout. Het lijkt derhalve ge- 

rechtvaardigd zich af te v? agen of het niveau van de voorspellingen volgens 

curve B niet te hoog is. Loslaten van de veronderstelling van constante co- 

efficienten kan in dit verband zinvol zijn. Toepassing van Kalman filtering 

onder de veronderstelling dat de coefficient van de gemiddelde huwelijksduur 

een autoregressief proces van de eerste orde vormt, blijkt tot voorspellingen 

te leiden die tussen de ruives A en B in figuur 4 inliggen (De Beer, 1982). 
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1083 3756 
1293 3995 
1310 41.62 
968 3847 

1.274 4150 
1581 4563 
1191 4719 
1374 4355 
1428 3972 
.1287 3860 
1272 3763 
1235 3822 
1226 3820 
1.258 3732 
1154 3783 
1110 3785 
1108 3805 
1067 3778 
1082 3836 
.1.106 3931 
1088 3913 
1113 4014 
1156 4 0 0 5 
1197 4019 
1204 4010 
1198 3941 
1184 3784 
1.135 3733 
1095 3499 
1049 3347 
1030 2974 
984 2705 
867 2428 
769 2092 
635 1.915 
596 1669 
503 1.614 
491 1501 
463 1527 
469 

1443 661 
1443 629 
161.8 695 
1434 729 
1559 687 
1724 688 
1399 948 
1.587 544 
1547 519 
1333 522 
1433 589 
1501 653 
1516 664 
1572 685 
1490 690 
1547 716 
1620 747 
1672 7 73 
1.705 797 
1727 822 
1792 792 
1744 835 
1829 819 
1796 807 
1826 832 
1830 822 
1.859 833 
1855 850 
1965 933 
1.965 983 
2031 1016 
1987 1078 
1968 1 04 
1932 1220 
1844 1280 
1786 135? 
.1692 1:34 
1622 .' 53? 
1560 '.'58.5 
155 3 

340 219 
351 246 
456 301 
452 255 
320 312 
676 283 
366 176 
228 127 
273 152 
281 182 
327 197 
349 190 
357 204 
350 210 
370 207 
379 217 
392 233 
401 228 
419 235 
412 238 
423 234 
422 247 
421 244 
423 241 
417 241 
424 243 
440 250 
448 262 
489 256 
518 280 
557 316 
615 338 
667 390 
746 450 
843 541 
92? 586 
944 642 
028 

162 133 
190 100 
172 212 
276 126 
157 79 
128 70 

98 58 
77 50 
97 56 

105 63 
114 71 
122 82 
125 85 
123 85 
134 80 
133 90 
136 89 
137 93 
146 88 
142 98 
151 95 
160 88 
151 87 
148 90 
144 91 
149 89 
152 89 
151 98 
154 97 
168 103 
187 109 
199 127 
236 145 
274 178 
324 209 
379 

85 106 
137 84 
108 54 

60 37 
40 28 
42 29 
36 32 
37 20 
42 30 
45 32 
52 31 
53 37 
50 37 
56 39 
61 37 
59 37 
5? 38 
56 43 
57 47 
63 38 
64 39 
62 45 
60 44 
60 41 
61 41 
58 37 
59 38 
61 38 
57 42 
62 41 
71 47 
77 53 
90 65 

106 

t o t aaI 

8453 
8447 
8455 
8657 
8654 
8455 
8537 
8814 
8626 
8292 
8214 
8134 
8073 
8177 
8115 
8168 
8249 
8298 
8407 
8385 
85 08 
8640 
8656 
8733 
8814 
8868 
8934 
8902 
8961 
8988 
8928 
8870 
8765 
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