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STRESZCZENIE

Pierwsze prawo geografii ekonomicznej sformutowane w 1970 roku przez W. Toblera
[Tobler, 1979, s. 234-240], méwiace o tym, ze wszystko jest powigzane ze soba, ale obiekty
blizsze sa bardziej powiazane niz odlegle, dato poczatek badaniom zwiazanym z modelo-
waniem przestrzennym. Powstate metody okazaly si¢ bardzo dobrymi narz¢dziami, ktorych
zastosowanie mozna obserwowac¢, migdzy innymi, w analizie regionalnej. Do najczesciej
stosowanych naleza miary autokorelacji przestrzennej, ktore obrazuja zaleznos$¢ zmiennych
w odniesieniu do lokalizacji przestrzennej. Korelacja przestrzenna pozwala stwierdzi¢, ze
nasilenie danego zjawiska jest bardziej zauwazalne w jednostkach sasiadujacych niz w jed-
nostkach od siebie odleglych. Glownym celem artykutu jest badanie zaleznosci przestrzen-
nej indeksu starosci demograficznej w Polsce, miernikami globalnej i lokalnej autokorelacji
przestrzennej. Dane wykorzystane w analizie pochodza z Banku Danych Lokalnych GUS-u.
Wszystkie obliczenia oraz prezentowane mapy zostaly wykonane w programie R CRAN.

Stowa kluczowe: autokorelacja przestrzenna, statystyki globalne i lokalne, proces starzenia
si¢ spoteczenstwa.
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Wprowadzenie

Starzenie si¢ spoleczenstwa, bedace skutkiem wydhuzania si¢ ludzkiego zycia,
migracji zarobkowych i1 obnizajacej sig liczby narodzin, zmienia zasadniczo struk-
ture ludno$ci. Tempo zmian relacji liczby os6b w wieku poprodukcyjnym (65+) do
liczby 0s6b w wieku przedprodukcyjnym (0-17) jest coraz szybsze. Zjawisko sta-
rzenia si¢ ludnosci jest obecnie jednym z istotniejszych problemow gospodarczych
nie tylko w Polsce, ale rowniez na calym swiecie. Stwarza, ono szanse i stawia wy-
zwania, ktore nalezy zrozumie¢, aby umie¢ im sprosta¢. Analiza tego procesu moze
zatem posthuzy¢ do wyznaczania wtasciwych kierunkdéw zmian, zwiazanych na przy-
ktad z prowadzeniem polityki prorodzinne;j.

W artykule przeprowadzono analizg¢ zaleznosci przestrzennej indeksu staro$ci
demograficznej dla aktualnego podziatu Polski na wojewodztwa i powiaty w la-
tach 2003-2012. Badania oparto na miernikach globalnej i lokalnej autokorelacji
przestrzennej. Dane wykorzystane w analizach pozyskano z Banku Danych Lokal-
nych GUS-u [www.stat.gov.pl]. Obliczenia przeprowadzono przy uzyciu programu
R Cran i pakietu Microsoft Excel.

1. Zmiany indeksu starosci demograficznej w Polsce w latach 2003-2012

Od czasu transformacji systemu gospodarczego w Polsce mozna zauwazy¢
znaczny spadek przyrostu naturalnego ludnosci oraz nasilenie procesu starzenia sig
spoteczenstwa.

Wspoélczynnik staro$ci demograficznej (rysunek 1), obliczony jako stosu-
nek liczby os6b w wieku poprodukcyjnym do osob ogétem, w 1995 roku wynosit
13,77% 1 wskazywatl na staro$¢ demograficzng polskiego spoteczefistwa [Rosset,
1959]. W ciagu kolejnych lat wspdtczynnik ten wzrastat i w 2012 roku osiagnat
poziom 17,8%. Podobnie przedstawia si¢ sytuacja w przypadku poziomu indeksu
staro$ci demograficznej (stosunek liczby osob w wieku poprodukeyjnym do liczby
0so6b w wieku przedprodukcyjnym). Na poczatku rozwazanego okresu indeks ten
wynosit zaledwie 49,95%, a w 2012 roku osiagnat juz poziom 97,09% i nadal ro$nie.
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Rysunek 1. Wspotczynnik starosci demograficznej w Polsce w latach 1995-2003
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Zrodto: opracowanie wlasne.

Rysunek 2. Zestawienie liczby ludno$ci w wieku przedprodukcyjnym i poprodukcyjnym
oraz indeks starosci demograficznej w Polsce w latach 1995-2003
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Zrodto: opracowanie wlasne.

Proces starzenia ludnosci jest zjawiskiem wieloaspektowym, na ktory wplyw
ma, migdzy innymi, demograficzny i przestrzenny charakter jednostek [Kurek,
2008]. Na mapach na rysunku 3 mozna zauwazy¢ istotne rdéznice mi¢dzy wartoscia-
mi indeksu starosci demograficznej w poszczegdlnych wojewddztwach i powiatach.
Taka sytuacja moze $§wiadczy¢ o istotnej zaleznos$ci procesu starzenia si¢ spoteczen-
stwa od rozmieszczenia przestrzennego badanych jednostek.
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Rysunek 3. Indeks staro$ci demograficznej w wojewodztwach (w latach 2003 1 2012 )
i powiatach (2012) w Polsce
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KatarzyYNA ZEUG-ZEBRO
ANALIZA PRZESTRZENNA PROCESU STARZENIA SIE POLSKIEGO SPOLECZENSTWA

445

Graficzna prezentacja pozwala wyodrebni¢ wojewddztwa o zdecydowanie
najwyzszym i najnizszym indeksie staro$ci. W roku 2003 najnizsza warto$¢ tego
indeksu (z przedziatu od 50% do 60 %) zaobserwowano w wojewddztwach: lu-
buskim, podkarpackim, pomorskim, wielkopolskim i warminsko-mazurskim, a naj-
wyzsza (80-90%) w 16dzkim i mazowieckim. W roku 2012 sytuacja ulegta wyraznej
zmianie. Do wojewo6dztw z najnizszym wskaznikiem starosci (80-90%) dolaczyto
wojewodztwo matopolskie, a z najwyzsza wartoscia tego indeksu (110-120%) do
wojewodztwa 16dzkiego dotaczyly opolskie i §laskie. Na mapach mozna dostrzec
rowniez sasiadujace wojewodztwa i powiaty o podobnych warto$ciach indeksu sta-
ro$ci demograficznej lub istotnie rézne.

2. Statystyki przestrzenne

Metody statystyki przestrzennej stuza, miedzy innymi, do identyfikacji wzor-
cow 1 zalezno$ci przestrzennej. Testowanie wystgpowania zalezno$ci sprowadza
si¢ do weryfikacji hipotezy o istnieniu autokorelacji przestrzennej w danych prze-
strzennie zlokalizowanych. Ocena autokorelacji przestrzennej wymaga wiedzy na
temat stopnia i specyfiki roznorodnos$ci przestrzennej, czyli o zréznicowaniu cech
poszczegolnych miejsc i regionow geograficznych.

W statystyce przestrzennej szacuje si¢ dwa typy miar autokorelacji przestrzen-
nej: miary globalne i miary lokalne. Globalna autokorelacja wynika z istnienia ko-
relacji w obregbie caltej badanej jednostki przestrzennej, miary lokalne zas wykazuja
zalezno$ci przestrzenne danej zmiennej z jednostkami sasiadujacymi w konkretnej
lokalizacji. Do najczg$ciej wykorzystywanych miar globalnych naleza: statystyka
IMorana [Moran, 1950, s. 17-23] oraz statystyka C Geary’ego [Geary, 1954, s. 115—
145]. Do miar lokalnych naleza: wskazniki LISA [Anselin, 1995, s. 93—115] (lokalna
statystyka Morana /; i Geary’ego C, ) oraz lokalna statystyka Getisa-Orda G, [Getis,
Ord, 1992, s. 189-206].

Autokorelacja przestrzenna wystepuje w przypadku, gdy okreslone zjawisko
w jednej jednostce przestrzennej wptywa na zmiang prawdopodobienstwa wysta-
pienia tego zjawiska w jednostkach sasiednich [Bivand, 1980, s. 23-38]. W ujgciu
og6lnym dodatnia autokorelacja przestrzenna zachodzi wowczas, gdy obserwujemy
przestrzenne gromadzenie sig, w sensie lokalizacji, wysokich lub niskich wartosci
obserwowanych zmiennych. W przypadku ujemnej autokorelacji wysokie wartosci
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sasiaduja z niskimi, a niskie z wysokimi, tworzac pewnego rodzaju szachownicg
[Suchecki, 2010]. Brak autokorelacji przestrzennej oznacza przestrzenng losowos¢,
zatem wartosci wysokie i niskie obserwowanych zmiennych sa rozmieszczone nie-

zaleznie.

2.1. Wybrane statystyki globalne

Globalna statystyka Morana
Jedna z najczesciej stosowanych statystyk w badaniu autokorelacji przestrzen-
nej jest globalna statystyka / Morana zdefiniowana nastgpujaco:

n n

_”ZZ X, =X (xj—)_c) "Wa

i=l j=1

(1

»
Z Z Z x B )_c 2 S, 7'z
i=1 j=I i=1
gdzie:

x;, x; —wartosci zmiennych w jednostce przestrzennej i oraz j,
— $§rednia arytmetyczna wartosci zmiennej dla wszystkich jednostek,
— liczba wszystkich jednostek przestrzennych uwzglednionych w badaniu,
— suma wszystkich elementow macierzy wag,
— wektor kolumnowy o elementach z, =x, — X,
—macierz wag przestrzennych stopnia #, definiujaca strukture sasiedztwa,
— element zero-jedynkowy macierzy wag W:

Q;gNoo;=><|

1, gdy jednostka i-ta jest sasiadem j-ej jednostki
w, =10, gdy jednostka i-ta nie jest sasiadem j-¢j jednostki )
0, gdy i = j-elementy diagonalne macierzy

A.D. Cliff i J.K. Ord [CIliff, Ord, 1973] udowodnili, Ze rozktad statystyki Mora-
na jest asymptotycznie normalny. Istotno$¢ statystyczna autokorelacji przestrzenne;j
moze by¢ zatem zweryfikowana za pomoca unormowanej statystyki /¢ ~ N (0,1):

I—-E(I)
Var(I)

I5 =

3)
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gdzie:
E(1)- warto$¢ oczekiwana statystyki Morana,
Var(7) - jej wariancja:

2 2
E(I):—LiVar(])—n S, —nS, +35, 1

n—1 B (nz_l)SOz _(n—1)2 “4)

(o, + )" 8, Z(Z ij 5)

Jezeli statystyka Morana ma wartoéci 1 N_Ll’ 15 ~0, méwi si¢ o braku
autokorelacji, natomiast gdy I>- 1, 1% >0, mamy do czynienia z autokorelacja
1

dodatnig, adla I <- P

5 <0 wystqpuje zjawisko autokorelacji ujemne;j.
Globalna statystyka Geary’ego
Kolejna miarg globalnej autokorelacji przestrzennej jest statystyka Geary’ego C.
Statystke t¢ wyraza si¢ wzorem:

: n 1;; (x —x) o i.ZTdiag(Wf-)Z_[
- S, z'z

33w S Y

i=l j=1 i=1

gdzie wszystkie elementy wzoru zdefiniowano w statystyce /.

Wida¢, ze miara Geary’ego daje si¢ wyrazi¢ za pomoca statystyki Morana [Griffith,
2003]. Mimo ze miary Morana i Geary’ego daja podobne rezultaty, efektywniejsza
jest statystyka Morana. Wynika to z wigkszej wrazliwo$¢ wariancji statystyki Geary-
’ego na rozktad proby. Gdy macierz wag jest niesymetryczna, wartosci tej statystyki
moga by¢ zaburzone.

Podobnie jak w przypadku statystyki Morana do weryfikacji hipotezy o braku
istotnej korelacji przestrzennej mozna wykorzysta¢ standaryzacj¢ miary Geary’ego:

C-E(C)
Var(C)

S _

~N(0,1) (7
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gdzie:
E (C ) — warto$¢ oczekiwana statystyki Geary’ego,
Var(C)— jej wariancja:

(n—1)(28,+85,)-4S;

E(C)=11i Var(C)= TEFSIG:

®)

Wartos¢ statystyki Geary’ego jest zawsze dodatnia i nalezy do przedziatu <0, 2).
Jezeli1 <C<2i C® >0, mozna mowié o autokorelacji ujemnej; 0 < C<1i C* <0
wystepuje autokorelacja dodatnia; C =1, C® =0 oznacza brak autokorelacji prze-
strzenne;j.

2.2. Statystyka lokalna Morana

W wielu przypadkach do identyfikacji uktadéw przestrzennych wykorzystuje
si¢ lokalne wskazniki zaleznosci przestrzennej. Najczgsciej stosowanymi miarami
sa zaproponowane przez L. Anselina [Anselin, 1995, s. 93—115] mierniki LISA (Lo-
cal Indicators of Spatial Association). W sktad LISA wchodzi, migdzy innymi, lo-
kalna statystyka Morana /,.

Za pomoca lokalnej statystyki Morana wyznacza si¢ skupiska jednostek prze-
strzennych i mierzy, czy jednostka jest otoczona przez jednostki sasiedzkie o podob-
nych lub réznych wartosciach badanej zmiennej w stosunku do losowego rozktadu
tych wartosci w badanej przestrzeni [Kopczewska, 2006].

W przypadku niestandaryzowanych warto$ci zmiennej i standaryzowanej wier-

szami macierzy wag [Arbia, 2006] ( Z Z w, =n), lokalna miara Morana ma postac:
i=1 j=1

—\2
_ n _ n xl —_ x
I = (xl.—x)Zwij(xj—x)}/|:z(n):| )
j=1 i=1
gdzie wszystkie elementy wzoru zdefiniowano w statystyce /.
W roku 1995 L. Anselin [Anselin, 1995, s. 93—115] w celu testowania istotno-

$ci lokalnej autokorelacji przestrzennej przedstawil standaryzowana postaé lokalnej
statystyki Morana:
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I =i(l“)~zv(o,1) (10)

,/Var([l.)

E(1,) — warto$¢ oczekiwana lokalnej statystyki Morana,

gdzie:

Var(ll.) — jej wariancja:
2 2
Z;ij (”—k)zwff- 2(2k_n)zz‘4;ilwih _ZWU‘
— /=

E(l )=-- i Var(I.)= i) I#i hizi = 11
(l) n—1 : ar(l) n—1 ' (n—l)(n—Z) n-1 (b

Autokorelacja ujemna wystepuje wowczas, gdy standaryzowana statystyka lokalna
Morana przyjmuje wartosci ujemne, czyli gdy obiekt jest otoczony przez jednostki
przestrzenne o znaczaco rdéznych warto$ciach badanej zmiennej. O dodatniej auto-
korelacji przestrzennej i klastrowaniu jednostek przestrzennych méwi si¢ wtedy, gdy
statystyka ta ma wartosci dodatnie (obiekt jest otoczony przez podobne jednostki
sasiedzkie).

3. Przedmiot i przebieg badania

Badaniu poddano dane dotyczace ludnosci dla aktualnego podziatu teryto-
rialnego Polski na wojewddztwa i powiaty w latach 2003—2012. Dane te uzyskano
z Banku Danych Lokalnych GUS-u. W pierwszym etapie badan wyznaczono warto-
$ci indeksu staro$ci demograficznej dla wojewodztw i powiatow. Nastepnie okreslo-
no macierze wag przestrzennych wedlug kryterium wspoélnej granicy. W kolejnym
kroku dokonano analizy przestrzennej indeksu starosci w ujeciu wojewddzkim. Ob-
liczone wartosci globalnych statystyk Morana i Geary’ego przedstawiono w tabeli 1.
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Tabela 1. Wartosci statystyk globalnych Morana i Geary’ego dla indeksu staro$ci demogra-
ficznej w Polsce w ujeciu wojewddzkim

Statystyka globalna Morana Statystyka globalna Geary’ego

1 E (O) Var (C) | p-value C E(O) Var (C) | p-value

2003 | 0,2306 | —0,0667 | 0,02343 | 0,0261 | 0,7655 | 1,0000 | 0,02242 | 0,0586
2004 | 0,2553 | —0,0667 | 0,02379 | 0,0184 | 0,7391 | 1,0000 | 0,02237 | 0,0406
2005 | 0,2755 | —0,0667 | 0,02399 | 0,0136 | 0,7169 | 1,0000 | 0,02235 | 0,0292
2006 | 0,2892 | —0,0667 | 0,02398 | 0,0108 | 0,6977 | 1,0000 | 0,02234 | 0,0216
2007 | 0,2972 | -0,0667 | 0,02399 | 0,0094 | 0,6864 | 1,0000 | 0,02234 | 0,0179
2008 | 0,3004 | —0,0667 | 0,02396 | 0,0089 | 0,6811 | 1,0000 | 0,02234 | 0,0165
2009 | 0,2874 | —0,0667 | 0,02396 | 0,0123 | 0,7000 | 1,0000 | 0,02235 | 0,0224
2010 | 0,2808 | —0,0667 | 0,02391 | 0,0123 | 0,7062 | 1,0000 | 0,02236 | 0,0247
2011 | 02640 | —0,0667 | 0,02382 | 0,0161 | 0,7208 | 1,0000 | 0,02237 | 0,0309
2012 | 0,2419 | —0,0667 | 0,02384 | 0,0228 | 0,7423 | 1,0000 | 0,02237 | 0,0425

Rok

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Na podstawie danych zawartych w tabeli 1 mozna stwierdzié¢, ze wartosci sta-
tystyki globalnej Morana dla badanego okresu maja wartosci istotne 1 wigksze od
wartosci oczekiwanej tej statystyki, co wskazuje na dodatnia autokorelacj¢ prze-
strzenna. Wniosek o dodatniej autokorelacji przestrzennej potwierdzaja rowniez
uzyskane warto$ci statystyki globalnej Geary’ego (0 < C < 1). W analizowanym
przypadku wystegpuje zatem tendencja do skupiania jednostek o podobnej wartosci
indeksu starzenia w sasiedztwie. Wzrost wartosci statystyki globalnej Morana mie-
dzy 2003 rokiem a 2008 rokiem informuje o zachodzacym procesie wzmacniania
zaleznosci przestrzennej, a spadek w latach 2008—2012 o jej ostabieniu.

Graficzna prezentacjg statystyki Morana dla poczatkowego i koncowego okre-
su przedstawiono na rysunku 4. Na wykresach wyrdzniono wojewodztwa o odstaja-
cych warto$ciach indeksu staro$ci. W roku 2003 byto to tylko wojewddztwo 16dzkie,
natomiast w 2012 roku pojawity si¢ dodatkowo dwa wojewddztwa: zachodniopo-
morskie oraz warminsko-mazurskie. Dla punktow (wojewddztw) znajdujacych sig
ponizej linii regresji, warto§ci wskaznika starosci przewyzszaja wartosci indeksu
staro$ci w sasiedzkich regionach znacznie bardziej, niz by to wynikato z ogdlnego
wzorca przestrzennego. Regiony te nazywa si¢ hot spots.
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Rysunek 4. Wykresy statystyki globalnej Morana dla lat 2003 1 2012
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Zrédto: opracowanie wiasne.

Istotnie, w wojewodztwie 10dzkim obserwuje si¢ wyzsza warto$¢ indeksu staro-
$ci (86,13% w 2003 roku ) niz w wojewddztwach sasiednich: kujawsko-pomorskim
(62,84%), mazowieckim (80,46%), Swigtokrzyskim (76,6%), §laskim (75,13%),
opolskim (74,77%) i wielkopolskim (59, 82%). W 2012 roku do regionow hot spots
zaliczono wojewoOdztwa todzkie 1 zachodniopomorskie, za§ wojewodztwo warmin-
sko-mazurskie otoczone jest regionami o indeksie starosci relatywnie wyzszym od
sredniej wartos$ci indeksu starosci dla catego kraju.

Dotychczas przeprowadzone badania pozwolity jedynie na og6lna charak-
terystyke autokorelacji przestrzennej. W celu uzyskania bardziej szczegoétowych
informacji w kolejnym kroku analizy wyznaczono dla kazdego wojewodztwa lo-
kalna statystyke Morana. Uzyskane wartosci tej statystyki przedstawiono w tabe-
li 2. Pogrubione warto$ci w tabeli 2 oznaczaja istotne wartosci statystyki lokalnej
Morana.
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Tabela 2. Warto$ci statystyk lokalnych Morana dla wojewddztw w latach 2003—2012

Wojewodztwo | 2003 | 2004 | 2005 | 2006 | 2007 | 2008 | 2009 | 2010 | 2011 | 2012
Lodzkie 0,701 | 0,715 | 0,710 | 0,741 | 0,744 | 0,733 | 0,696 | 0,700 | 0,704 | 0,665
Swietokrzyskie 0,461 | 0,445 | 0,433 [ 0,401 | 0,376 | 0,349 | 0,412 | 0,403 | 0,367 | 0,327
Wielkopolskie 0,045(-0,050(-0,050-0,069]0,088|—0,110{-0,090|-0,123[-0,165]-0,211
Kujawsko-pomorskie| 0,026 | 0,060 | 0,096 | 0,110 [ 0,132 0,154 [ 0,169 | 0,171 [ 0,169 | 0,181
Matopolskie 20,064|-0,079]-0,094|-0,113[-0,136(-0,158|-0,201[-0,238|-0,274] 0,318
Dolnoslaskie 0,367|-0,316]-0,277|-0,215(-0,177|-0,142]-0,244]-0,240|-0,219] 0,217
Lubelskie 0,107 | 0,093 | 0,087 | 0,068 | 0,052 | 0,043 | 0,057 | 0,053 | 0,036 | 0,027
Lubuskie 0,233 | 0,265 | 0,286 | 0,278 | 0,272 | 0,268 | 0,245 | 0,205 | 0,144 | 0,089
Mazowieckie 0,291 | 0,242 [ 0,202 [ 0,169 | 0,143 [ 0,123 | 0,139 [ 0,120 | 0,094 | 0,064
Opolskie 0,467 | 0,590 | 0,682 | 0,796 | 0,882 | 0,945 | 0,804 | 0,833 | 0,870 | 0,882
Podlaskie 0,009 | 0,000 [~0,010(-0,025|-0,040(-0,057]-0,074|-0,061]-0,067|-0,067
Pomorskie 0,963 | 0,999 | 1,042 | 1,040 | 1,041 | 1,042 | 1,084 | 1,055 | 1,024 | 1,001
Slaskie 0,621 | 0,742 | 0,843 [ 0,914 | 0,979 | 1,013 | 1,059 | 1,105 | 1,085 | 1,052
Podkarpackie ~0,316|-0,296]-0,277|-0,240[-0,211-0,185(-0,216|-0,238[-0,218 0,198
:{?e”mmk"'maz“r' 0,019 | 0,063 | 0,119 | 0,168 | 0,215 | 0,249 | 0,276 | 0,350 | 0,403 | 0,457
Zachodniopomorskie | 0,583 [ 0,611 | 0,614 | 0,602 | 0,570 [ 0,539 | 0,482 | 0,400 [ 0,271 | 0,138

Boldem oznaczono istotne wartosci statystyki lokalnej Morana.

Zrodto: opracowanie wlasne.

W latach 2003-2012 lokalna statystyka Morana dla wojewddztw todzkiego
i pomorskiego jest istotna i wigksza od zera, co oznacza, ze wojewodztwa te sa
otoczone przez regiony o znaczaco podobnych wartosciach indeksu starosci demo-
graficznej. Podobna sytuacj¢ mozna zauwazy¢ w przypadku wojewddztwa $laskiego
(w latach 2004-2012) i opolskiego (w latach 2005-2012). Wojewodztwa te okresla
sie mianem klastrow.

W kolejnym kroku badan przeprowadzono analize przestrzenna indeksu sta-
ro$ci w Polsce z uwzglednieniem podziatu na powiaty. Obliczenia wykonano tyl-
ko dla danych pochodzacych z 2012 roku. Warto$ci globalnych statystyk Morana
i Geary’ego w ujgciu powiatowym przedstawiono w tabeli 3.
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Tabela 3. Wartosci statystyk globalnych Morana i Geary’ego dla indeksu
staro$ci demograficznej w Polsce w ujgciu powiatowym

Statystyka globalna Morana Statystyka globalna Geary’ego
Rok
1 E (O) Var (C) | p-value C E(O) Var (C) | p-value
2012 | 0,1489 | —0,0027 | 0,0012 0,0228 0,8124 1,0000 | 0,00219 | 0,0022

Zrodto: opracowanie wlasne.

Rysunek 5. Wykres statystyki globalnej Morana w ujeciu powiatowym
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Zrodto: opracowanie wlasne.

Rezultaty przedstawione w tabeli 3 wskazuja na pozytywna autokorelacje prze-

strzenna powiatow. Dla dowolnie wybranego powiatu mozna zatem przyjaé, ze in-

deks staros$ci w jednostkach sasiednich przyjmuje podobna wartosc.

Na wykresie punktowym wyznaczonym dla globalnej statystyki Morana w uje-
ciu powiatowym (rysunek 5) mozna zauwazy¢, ze powiaty tczewski, miasta: Kosza-
lin, Lomza, Sopot, Stupsk, £.6dz, Swinoujécie sa jednostkami kot spots. Powiaty:
16dzki wschodni, zambrowski, chojnicki, miasta: Stupsk, Jelenia Goéra, Sosnowiec,
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Katowice, Opole, Czgstochowa otoczone sg jednostkami o indeksie starosci relatyw-
nie wyzszym od $redniej warto$ci indeksu staro$ci dla calego kraju.

Nastepnym krokiem w analizie przestrzennej indeksu staro$ci w ujeciu powia-
towym bylo wyznaczenie lokalnych statystyk Morana. Powiaty, dla ktorych te staty-
styki byty istotne, zaznaczono na rysunku 6.

Rysunek 6. Wykres lokalnych istotnych statystyk Morana

Statystyka lokalna Morana dia indeksu starosci w 2012 roky
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Zrbdto: opracowanie wlasne.

Jednostki terytorialne zaznaczone na mapie najciemniejszym kolorem to kla-
stry, gdyz sa otoczone przez powiaty o znaczaco podobnych wartosciach indeksu
starosci. Jednostki zaznaczone jasniejszym odcieniem koloru szarego to outliersy,
czyli powiaty otoczone przez jednostki o znaczaco rdéznych warto$ciach wskaznika
staro$ci demograficzne;j.

Podsumowanie

Przeprowadzone analizy zaleznosci przestrzennej zjawiska starzenia si¢ spo-
teczenstwa polskiego wskazuja na istnienie dodatniej autokorelacji przestrzenne;j,
czyli tworzenie sig¢ skupisk jednostek terytorialnych (klastréw) o podobnych war-
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tosciach indeksu starosci. W uktadzie przestrzennym najwyzszym stanem zaawan-
sowania staro$cig demograficzna (mierzong indeksem staro$ci) w latach 2003-2012
charakteryzowaty si¢ obszary Polski $rodkowej, wschodniej i potudniowej, nato-
miast ziemie zachodnie i potnocne byty mtodsze demograficznie.

Ostatnie lata pokazaly, ze metody przestrzenne sa coraz czgséciej wykorzysty-
wane w analizach proceséw ekonomicznych [Wolny-Dominiak, Zeug-Zebro, 2012,
s. 992-998]. Wynika to, migdzy innymi, z faktu, ze lokalne i globalne miary auto-
korelacji przestrzennej, informujac o rodzaju i sile zaleznos$ci przestrzennej, umozli-
wiaja peliejsze niz tradycyjnie stosowanie miary, okreslenie zwiazkow migdzy jed-
nostkami odniesienia oraz okre§lenie struktur przestrzennych [Janc, 2006, s. 76—83].
Dodatkowy wptyw na to ma rowniez szybki rozwdj oprogramowania oferujacego
procedury obliczeniowe z zakresu statystyki i ekonometrii przestrzennej. Efekty
tego rozwoju mozna obserwowac, migdzy innymi, w programie R CRAN w pakie-
tach {spdep} (Bivand 2003) i {maptools}.
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SPATIAL ANALYSIS OF AGING THE POLISH SOCIETY

Abstract

The first law of geography formulated by W. Tobler in 1970, which says that everything
is related, but near objects are more related than distant ones, spatial modeling has become
an important research area. The methods which were developed proved to be excellent tools
which can also be used in regional analysis. The most common are measures of spatial au-
tocorrelations, which show the dependence of variables in respect of spatial localization.
Spatial correlation allows to determine that intensification of a given phenomenon is more
perceivable in neighboring units than in units distant from each other. The main objective of
this paper is to study the spatial dependences of demographic aging index using measures of
global and local spatial autocorrelation. The data used in analysis come from the Local Data
Bank of the Central Statistical Office. All calculations and presented maps were made in the
R CRAN.
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