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Abstract
Objectives: In this study, we aimed to (1) determine the effects of age, period, and cohort on mortality 

rate trends between 1958 and 2012 in Japan and (2) assess gender differences in projected life expectancy (LE) 
for the 2023–2047 period.

Methods: A time trend study was conducted using age-period-cohort (APC) analysis. A Bayesian APC 
model was fitted to describe mortality rate trends for the 1958–2012 period and to project mortality rates for 
2023–2047. LE was predicted by Chiang’s method using projected mortality rates.

Results: Age, period, and cohort effects showed similar patterns between males and females. As time 
passes, gender differences in projected LE were larger among individuals over 65 years than among those 
under 65 years. Time series change rates of the extension of projected LE after excluding specific causes of 
death showed the following: smaller extension of projected LE in males in terms of mortality risk from malig-
nant neoplasms, heart diseases, pneumonia, and accidents (under 65 years) and in females in terms of mortal-
ity risk from heart diseases, cerebrovascular diseases, and suicide (over 65 years).

Conclusions: Gender differences in projected LE are expected to be smaller before middle age and to be 
larger among seniors. These projected gender differences stem in part from the lower mortality risk among 
men than among women from malignant neoplasms, heart diseases, pneumonia, and accidents (under 65 
years), and among women compared to men from heart disease, cerebrovascular disease, and suicide (over 65 
years).

Key words: life expectancy（平均余命），gender difference（性差），projections（予測），Bayesian age-period- 
cohort analysis（ベイズ型 age-period-cohort 分析），mortality rate（死亡率）
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は じ め に

寿命は，医学の発展，医療サービスの向上，食生活の

改善，生活環境と労働環境の改善，および教育水準の向

上などにより延伸する (1, 2)。この延伸は先進諸国，新

興国に共通した特徴として観察されている。生命表は観

察された人口集団の年齢構成には影響を受けない形で，

その集団の死亡状況のみを集約し，生命表から得られる

平均余命は死亡改善の過程やその地域格差を比較分析す

る際に利用される。そのため，平均余命は集団の包括的

な保健福祉水準を示す重要な総合指標として活用でき

る。平均余命の経時的な観察は，保健福祉に関する社会

的および政策的な影響を反映する公衆衛生学的な重要な

情報を提供する。

日本の 0 歳の平均余命は欧米諸国と比較して男女とも

にトップクラスであり，特に女性は世界で最も高値であ

る (3)。0 歳の平均余命の性差（女性と男性の差）は，

日本およびフランスが 1990 年代初期から 2000 年代初期

にかけて 7 年前後と大きく，他の多くの欧米諸国は 6 年

未満であった。日本の 0 歳の平均余命は 1947 年に男性

が 50.06 年，女性が 53.96 年であったが，1958 年には男

性が 64.98 年，女性が 69.61 年と 60 年を超えた (4)。そ

の後，2015 年には男性が 80.79 年，女性が 87.05 年となり，

2015 年までの 58 年間で 15 年以上も平均余命が延伸し

た。一方で，0 歳の平均余命の性差は，1947 年に 3.90 年，

1958 年に 4.63 年であったものが，1999 年には 6.98 年と

拡大し，2015 年に 6.26 年となった。先進国を対象にし

た 0 歳の平均余命の性差の観察的研究により，日本の性

差は 1950 年代初期から 1990 年代後期にかけて一貫して

拡大傾向を示してきた。一方，日本を除くアメリカ，カ

ナダ，イングランド－ウェールズなどの先進国における

0 歳の平均余命の性差は 1950 年代初期からの拡大傾向

が 1980 年代初期に弱まり，その後 1990 年代後期まで縮

小傾向に転じた(5, 6)。このような性差の推移の違いは，

日本の男性のがん死亡率および呼吸器疾患死亡率が依然

として高値である反面，日本以外の先進国の男性の心疾

患死亡率およびがん死亡率が低下に転じたことに起因す

ると報告されている。日本の性差は 2000 年代初期に拡

大傾向が弱まりその後縮小傾向に転じる推移 (4) をし，

他の先進国よりも数十年遅れで追随して低下傾向を示し

ていることから，他の先進国と同様に男性の死亡率の改

善が寄与していると考えられる。

先進国，新興国を含め世界中のあらゆる国々で 0 歳の

平均余命は男性よりも女性の方が長く (7, 8)，その中で

日本は平均余命の男女格差が半世紀にわたり拡大傾向に

あり，最近の統計資料 (4) からも 6 年以上の平均余命の

性差が観察されている。少子高齢化が進展する日本では，

とりわけ高齢者人口の人口性比のアンバランスの観点か

ら，わが国の平均余命は将来延伸し，平均余命の性差は

今後も拡大傾向を続けるのかどうかを検討する必要に迫

られている。スペイン人を対象にベイズ型 age-period-
cohort（APC）分析を使用し，平均余命を予測して評価

した報告では，79 歳以上の高齢者の平均余命は男性が

横ばい傾向で推移する一方で，女性では延伸傾向を示す

ことが予測されている (9)。そのため，将来的に人口性

比のアンバランスが継続する。日本においても将来の平

均余命の予測は，退職による離職後の生活資金やヘルス

サービス等の計画のため，そして平均余命の性差の拡大

による人口性比のアンバランス化に基づく地域包括ケア

システムを含む地域の医療保健福祉政策の決定のために

非常に重要である。

疾病などによる死亡動向には，年齢の影響，時代の影

響およびコホートの影響が大きく関与し，死亡動向の観

察にはこれらの影響を考慮する重要性が報告 (10) され

ている。そのため，全死因そして特定の死因の死亡動向

の観察，あるいは死亡動向の将来予測には，年齢，時代

およびコホートの各要因の影響を分離して，影響の大き

さ（効果）を推定できるベイズ型 APC 分析の利用が提

案されている。APC 分析は，単一の死因だけでなく性

別年齢階級別および疾患別に様々な要因が影響を及ぼし

得る全死因をモデル化し年齢，時代，コホート効果の推

定，死亡数の将来予測をするために使用されている。近

年，ベイズ型 APC 分析は，諸外国も含め疾病死亡 (9, 
11–14)，自殺死亡 (15)，肥満や痩身 (16)，出生 (17)，
婚姻 (18) および幸福度 (19) などの動向を対象とした年

齢，時代およびコホートの影響の解明を目的とした医療

保健分野の研究に使用され，社会医学上の重要な知見を

提供している。また，ベイズ型 APC 分析では，年齢効果，

時代効果およびコホート効果の変動から将来予測を可能

とし，これまでにも疾病死亡率 (9, 13, 14)，肥満・痩身

傾向児の出現率 (16) および男児出生割合 (17) の将来推

計について報告されている。

本研究は，ベイズ型 APC 分析を使用して，日本の

1958 年から 2012 年の年齢階級別死亡率の年次推移に対

する年齢効果，時代効果およびコホート効果を評価し，

さらに 2023 年から 2047 年までの平均余命の将来予測を

行い，今後どのような平均余命の性差の推移を示し，そ

の性差に影響を与える主要死因について明らかにするこ

とを目的とした。

方　　　法

1．死亡数と人口の資料

日本の 1958 ～ 2012 年までの全死因および主要死因別

（悪性新生物，心疾患，脳血管疾患，肺炎，不慮の事故，
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自殺）の性別年齢階級別死亡数は人口動態統計 (20) よ

り得た。この期間の主要死因の分類に関する「疾病及び

関連保健問題の国際統計分類（ICD）」コードの改正に

よる対比状況を Table 1 に示した。また，1958 ～ 2012
年までの性別年齢階級別人口は国勢調査報告および 10
月 1 日現在推計人口 (21) より得た。2013 ～ 2047 年ま

での日本の性別年齢階級別将来推計人口（中位推計値，

平成 24 年 1 月推計）は国立社会保障・人口問題研究所

より得た (22)。これにより本研究で観察対象となった

コホート表を Table 2 に示した。この表は，1958–1962
年から 2008–2012 年までの 11 時代区分（時代）におけ

る 0–4 歳から 85 歳以上までの 18 年齢区分（年齢）の時

代進行に伴った年齢進行を示す。また，1875 年から 5
年刻みに 2010 年までの 28 コホート区分（コホート）を

示す。表中の数値は同一のコホートの出生年（中央年）

を表している。

2．ベイズ型 APC 分析による平均余命の予測

ベイズ型 APC 分析は，死亡率の推移に対する年齢効

果，時代効果およびコホート効果を確認後，予測死亡率

を算出するために実行された。平均余命を予測するため

の方法はいくつかあるが，死亡率の予測において出生コ

ホートの効果を十分に考慮したものではなかった。ベイ

ズ型 APC 分析は年齢効果，時代効果だけでなくコホー

ト効果も考慮することができる特徴を有する (9, 23)。
この分析は，3 効果のそれぞれ独立した効果が今後も継

続すると仮定して年齢階級別に予測死亡率を算出し平均

余命の予測を行う。ベイズ型 APC 分析に利用するベイ

ズフレームワークは，年齢効果，時代効果およびコホー

ト効果を考慮して平均余命の予測が可能である (24)。
2.1　ベイズ型 APC 分析

1958–1962 年から 2008–2012 年の年齢階級別死亡数と

人口をデータとしてベイズ型 APC 分析を実行し，死亡

率の年齢効果，時代効果およびコホート効果のトレンド

を観察する。死亡率の APC 分析のモデリングには，階

層ベイズフレームワークを適用した (24)。階層ベイズ

モデルでは，はじめに事前分布として二項分布を仮定し

た（下式（1））。

Table 1  ICD codes for causes of death analyzed in this study

Causes of death 1958–1967 (ICD-7) 1968–1978 (ICD-8) 1979–1994 (ICD-9) 1995–2012 (ICD-10)

Malignant neoplasms 140–205 140–209 140–208 C00–C97
Heart diseases 410–434 393–398, 410–429 393–398, 410–429 I01–I09, I20–I52
Cerebrovascular diseases 330–334 430–438 430–438 I60–I69
Pneumonia 490–493, 763 480–486 480–486 J12–J18
Accidents E800–E962 E800–E949 E800–E949 V01–X59
Suicide E963, E970–E979 E950–E959 E950–E959 X60–X84, Y87, U03

Table 2  Cohort table expressed in the Lexis diagram with 18 age group and 11 calendar period

Age group 
(years)

Calendar period

1958–1962 1963–1967 1968–1972 1973–1977 1978–1982 1983–1987 1988–1992 1993–1997 1998–2002 2003–2007 2008–2012

0–4 1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990 1995 2000 2005 2010
5–9 1955 1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990 1995 2000 2005
10–14 1950 1955 1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990 1995 2000
15–19 1945 1950 1955 1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990 1995
20–24 1940 1945 1950 1955 1960 1965 1970 1975 1980 1985 1990
25–29 1935 1940 1945 1950 1955 1960 1965 1970 1975 1980 1985
30–34 1930 1935 1940 1945 1950 1955 1960 1965 1970 1975 1980
35–39 1925 1930 1935 1940 1945 1950 1955 1960 1965 1970 1975
40–44 1920 1925 1930 1935 1940 1945 1950 1955 1960 1965 1970
45–49 1915 1920 1925 1930 1935 1940 1945 1950 1955 1960 1965
50–54 1910 1915 1920 1925 1930 1935 1940 1945 1950 1955 1960
55–59 1905 1910 1915 1920 1925 1930 1935 1940 1945 1950 1955
60–64 1900 1905 1910 1915 1920 1925 1930 1935 1940 1945 1950
65–69 1895 1900 1905 1910 1915 1920 1925 1930 1935 1940 1945
70–74 1890 1895 1900 1905 1910 1915 1920 1925 1930 1935 1940
75–79 1885 1890 1895 1900 1905 1910 1915 1920 1925 1930 1935
80–84 1880 1885 1890 1895 1900 1905 1910 1915 1920 1925 1930
85– 1875 1880 1885 1890 1895 1900 1905 1910 1915 1920 1925

In the Lexis diagram numbers (birth years) be related to the relevant birth cohort. The cohort groups were defined by their mid-years (starting with 
1875 and finishing with 2010).
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Cij ～ Binomial (nij, πij) （1）
Cij：第 j 時点の第 i 年齢階級の死亡数

Binomial (nij, πij)：パラメータ nij と πij の二項分布

nij：第 j 時点の第 i 年齢階級の人口サイズ

πij：未知の死亡確率

次に，死亡確率のロジットは，総平均効果，年齢効果，

時代効果およびコホート効果の線形和として表した

(25)（下式（2））。

ηij = log 
1

ij

ij

π

π

⎛ ⎞⎟⎜ ⎟⎜ ⎟⎜ ⎟⎟⎜ −⎝ ⎠
  = μ + Ai + Pj + Ck,

i = 1, ..., I;
j = 1, ..., J;
k = 5·(I – i) + j （2）

ηij：死亡確率のロジット

μ：総平均効果

Ai：第 i 年齢階級の年齢効果のパラメータ

Pj：第 j 時点の時代効果のパラメータ

Ck：第 k コホートのコホート効果のパラメータ

年齢効果 A，時代効果 P およびコホート効果 C の各

パラメータの推定値は，事前分布を尤度（観察データ）

で更新するシミュレーションを通して，パラメータの推

定値を収束させることにより平滑化させた。なお，平滑

化にはランダムウォークモデル（RW1）(26) を使用し

た（下式（3））。

Ai ～ Normal 1

,
i 1

A

κ

−

⎛ ⎞⎟⎜ ⎟⎜ ⎟⎟⎜⎝ ⎠
 , i = 2, …, I

Ai および κ ～ Gamma (a, b) に対する平たん事前

分布 （3）

κ は Gibbs サンプリングによるハイパーパラメータで

あり，年齢効果 A の平滑化を決定している精度パラメー

タを示す (27)。同様に時代効果 P，コホート効果 C の

精度パラメータとしてそれぞれ λ，ν を使用した。パラ

メータ A，P および C の事後分布の中央値と 95% 信用

区間（95% credible interval (95% CI)）は，状態空間モデ

ルのマルコフ連鎖モンテカルロ（MCMC）シミュレー

ション (10) によって得た。Metropolis-Hastings 法 (28)
によりサンプリングを行い，初期値の影響を最小にする

ための収束条件は，burn-in に対する繰り返し数を

10,000 とし，200,000 まで繰り返すこととした。なお，

これらの burn-in の条件における定常状態への収束は可

視的に判断した。

このモデルには，ベイズ型 APC 分析に特化した解析

ソフトウェアである Bayesian Age-Period-Cohort Modeling 
and Prediction (BAMP) version 1.3.0.1 (10) を使用した。

近年，BAMP は死亡率 (13, 14, 29) の年次推移における

年齢効果，時代効果およびコホート効果を評価し，およ

びそれらの将来予測の研究に採用されている。

単要因モデル（A, P, C），2 要因モデル（AP, AC, PC）
および 3 要因（APC）モデルの適合度（good of fitness）は，

deviance information criterion（DIC）値を算出し評価した

(30)。本研究では，それらのモデルのうち APC モデル

の DIC 値が最小であり，APC モデルが最適モデルであ

ることを確認した。

ベイズ型 APC 分析の結果は，年齢効果，時代効果お

よびコホート効果の各時間断面（それぞれ年齢，暦年，

出生年）における事後推定値として，その中央値と 95% 
CI を図示した。これらのグラフは各時間断面における

値の総和を 0（ゼロ和制約）として表され，事後推定値

のプラス方向への変化は，当該効果のトレンドが増大し，

死亡率を上昇させる方向に影響することを意味し，一方，

事後推定値のマイナス方向への変化は，当該効果のトレ

ンドが低減し，死亡率を低下させる方向に影響すること

を意味している。また，各効果の事後推定値のレンジ幅

（最大値と最小値の差）は 3 効果間での相対的な大きさ

を表し，レンジ幅が大きい効果ほど死亡率の変化に対す

る影響が大きい効果であることを表している。

2.2　死亡数の将来予測

2013–2017 年から 2043–2047 年の期間における性別年

齢階級別（0–4 歳から 85 歳以上）の死亡数の将来予測は，

BAMP に付帯するモジュールを使用して，ベイズ型

APC モデルを適用し実施した (10, 14)。なお，この解析

には，1958 年から 2012 年の年齢階級別死亡率の年次推

移に対する年齢効果，時代効果およびコホート効果の変

化が現在の特徴を変えずに変化するシナリオを想定して

いる。

将来予測には，RW1 モデルを使用し 1958–1962 年か

ら 2008–2012 年の死亡数 (20) と人口 (21) および 2013–
2017 年から 2043–2047 年の将来推計人口 (22) をデータ

として，ベイズ型 APC 分析を行った。MCMC シミュレー

ションには，burn-in に対する繰り返し数を 10,000 とし，

200,000 まで繰り返し，2013–2017 年から 2043–2047 年

の予測死亡数の中央値と 95% CI を求めた。

2.3　平均余命の将来予測

平均余命の将来予測は，2023–2017 年および 2043–
2047年の5歳年齢階級別予測死亡数および将来推計人口

(22) を使用して，Chiang の方法により簡略生命表を作

成することによって行った (31, 32)。なお，簡略生命表

の作成に必要な各年齢階級の係数 ai には，1980 年の日

本における完全生命表より算出した値を使用した (33)。
特定死因を除去した場合の平均余命の延びは，特定死

因を悪性新生物，心疾患，脳血管疾患，肺炎，不慮の事

故および自殺とし，それぞれの特定死因の死亡数を 0 と

してベイズ型 APC 分析を実行し，2023–2017 年および

2043–2047 年の 5 歳年齢階級別予測死亡数を算出し，

Chiang の方法 (31–33) により簡略生命表を作成するこ

とによって行った。
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結　　　果

1．全死因の年齢階級別死亡率の年次推移および出生コ

ホートの推移

1958–1962 年から 2008–2012 年までの全死因の年齢階

級別死亡率（人口 10 万対）の年次推移を Fig. 1 に示した。

1958–1962 年から 2008–2012 年にかけて男女ともすべて

の年齢階級別死亡率は低下傾向を示し，特に 15 歳未満

でその傾向が大きかった。男性に比べ女性は相対的に死

亡率が低かった。また，近年，男性は 20–24 歳から

35–39 歳，女性は 5–9 歳，20–24 歳から 40–44 歳で死亡

率の低下が鈍化した。1958–1962 年から 2008–2012 年ま

での全死因の年齢階級別死亡率の出生年次別の推移を

Fig. 2 に示した。死亡率は，男女ともすべての年齢階級

で出生年の推移に伴い低下傾向を示し，特に 20 歳未満

の傾きが大きかった。また，男性に比べ女性は相対的に

死亡率が低かった。男性は 20–24 歳から 45–49 歳の

1950 年代前期生まれ以降のコホート，50–54 歳から

65–69 歳の 1920 年代後期から 1930 年代後期生まれのコ

ホートで死亡率の低下が鈍化した（図中の矢印）。女性

は 20–24 歳から 35–39 歳の 1960 年代前期生まれ以降の

コホート，85歳以上の 1910年代後期生まれ以降のコホー

トで死亡率の低下が鈍化した（図中の矢印）。年齢階級

別死亡率の年次推移および出生年次別の推移の観察か

ら，観察された期間およびコホート全体にわたって，滑

らかな死亡率の低下傾向が見られた。

2．全死因の死亡率の年次推移に対する年齢効果，時代

効果およびコホート効果

死亡率の年次推移に対するベイズ型APC分析のモデル

適合度は，DIC 値を算出し評価した。それらの DIC 値は，

単要因モデルが A，P，C の順に男性 399.4，39732400.0，
397.8，女性 392.1，35352100.0，394.7，2 要因モデルが

AP，AC，PCの順に男性508.3，405.6，2206.3，女性410.7，
414.5，2098.3，3 要因モデル（APC）が男性 395.2，女性

389.3 であった。本研究では，それらのモデルのうち

APC モデルの DIC 値が男女とも最小であり，APC モデ

ルが最適モデルであることを確認し，APC モデルを適用

した。

死亡率の年次推移に対する年齢効果，時代効果および

コホート効果の事後分布の中央値と 95% CI は，MCMC
シミュレーションにより得た。採用した収束条件は，

burn-in に対する繰り返し数を 10,000 とし，200,000 まで

繰り返すこととした。この条件における定常状態への収

束は，MCMC 法によって得られたサンプルの時系列プ

ロットを作成し，サンプルの変動が安定的になる時点を

可視的に確認した。この定常状態への収束状況を Fig. 3
に示す。

1958–1962 年から 2008–2012 年までの全死因の死亡率

の年次推移に対する年齢効果，時代効果およびコホート

効果の事後推定値を求め，それらの中央値と 95% CI の

グラフを Fig. 4 に示す。事後推定値の最大値と最小値の

差であるレンジ幅の比較から，年齢効果，時代効果およ

びコホート効果の寄与の強さを評価した。男女ともに年

齢効果は，レンジ幅が男性 6.78，女性 6.93 と非常に大

きく，次いで男性ではレンジ幅が 1.02 のコホート効果，

1.01 の時代効果の順，女性では 1.32 の時代効果，0.70
のコホート効果の順であった。年齢効果は，男女ともに

10–14 歳を変化点とし低減トレンドから増大トレンドに

大きく変化した。男性は 20–24 歳でいったん増大トレン

ドが弱まるが，30 歳以上では一貫して増大していた。

女性は 15 歳以上で一貫した増大トレンドを認め，55 歳

以上ではより強くトレンドが増大していた。時代効果は，

男女ともに 1958–1962 年以降一貫して低減トレンドを示

し，男性に比べて女性はそのトレンドが大きかった。コ

ホート効果は，男女ともに 1900 年生まれのコホートま

で増大トレンド，その後横ばいトレンドを経て，1975
年以降生まれのコホートから低減トレンドに変化した。

その低減トレンドは男性に比べて女性の方が穏やかで

あった。

なお，年齢効果，時代効果およびコホート効果のトレ

ンドの性差は，各効果の事後推定値の中央値の傾向によ

り述べたが，コホート効果には 95% CI の幅が広いコホー

ト区分があるために性差の解釈に考慮を要する。

3．平均余命の将来予測と性差

2008–2012 年の平均余命，2023–2027 年および 2043–
2047 年の平均余命の予測を Table 3 に示す。0–4 歳の平

均余命は，2008–2012 年の男性が 79.86 年，女性が 87.11
年であったものが，2023–2027 年の男性が 79.77 年，女

性が 86.82 年，2043–2047 年の男性が 81.50 年，女性が

87.81 年であった。2008–2012 年から 2043–2047 年まで

の期間に，0–4 歳の平均余命の延伸は 2023–2027 年に一

端短縮するものの男性が 1.64 年，女性が 0.70 年であり，

男性に比べ女性の方が小さいことが予測された。他の年

齢階級においても同様に平均余命の延伸が予測された。

2008–2012 年から 2043–2047 年にかけての 65 歳未満の

平均余命の延伸は，男性に比べて女性の方が小さいが，

65 歳以上の平均余命の延伸は男性に比べて女性の方が

大きかった。また，2008–2012 年の平均余命の性差（女

性－男性），2023–2027 年および 2043–2047 年の予測さ

れた平均余命の性差を Table 4 に示す。2008–2012 年か

ら 2043–2047 年にかけての平均余命の性差は，将来，

0–34 歳では短縮傾向，35–64 歳では 2023–2027 年に一端

延伸するもののその後短縮傾向であり，65 歳以上では

延伸傾向であった。

2008–2012 年の特定死因（悪性新生物，心疾患，脳血

管疾患，肺炎，不慮の事故，自殺）を除去した場合の平

均余命の延び，2023–2027 年および 2043–2047 年の特定

死因を除去した場合の平均余命の予測の延びを Table 5
に示す。2008–2012 年から 2043–2047 年にかけての悪性

新生物を除去した場合の平均余命の延びは，将来，男性
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Fig. 2  Age-specific 5-year mortality rates in Japan by birth cohort of death according to 18 age group during 1958–2012. The points that 
slowed down of the decreasing trends of mortality rates are indicated by gray arrows in the figures.

Fig. 1  Age-specific 5-year mortality rates in Japan by period of death according to 18 age group during 1958–2012.
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Fig. 3  Judgement of convergence for MCMC algorithm. The MCMC algorithm produces samples from the posterior distribution of all 
unknown parameters for age, period, and cohort effects.

Fig. 4  Age, period, and cohort effects in Japanese males and females during the period 1958–2012. Solid line with black circles represents 
estimate of age, period, or cohort effects; broken line indicates upper or lower limits of 95% credible intervals.



日衛誌 (Jpn. J. Hyg.) 第 73 巻　第 3 号　2018 年 9 月

〔345〕

Table 3  Life expectancy for those periods by age group and for male and female, and differential of life expectancy between periods

Male

Age group 
(years)

Life expectancya Differential between periodsc

Period 2008–2012 Period b 2023–2027 Period b 2043–2047 2023–2027 minius 
2008–2012

2043–2047 minius 
2008–2012

0–4 79.86 79.77 (75.58–83.99) 81.50 (75.62–87.58) –0.09 1.64
5–9 75.14 75.07 (71.01–79.19) 76.81 (71.13–82.75) –0.06 1.67
10–14 70.18 70.11 (66.06–74.21) 71.85 (66.19–77.78) –0.07 1.67
15–19 65.22 65.14 (61.10–69.23) 66.88 (61.24–72.79) –0.08 1.66
20–24 60.32 60.20 (56.19–64.28) 61.94 (56.35–67.83) –0.12 1.62
25–29 55.49 55.28 (51.31–59.33) 57.02 (51.47–62.88) –0.21 1.53
30–34 50.66 50.37 (46.43–54.40) 52.09 (46.58–57.92) –0.29 1.42
35–39 45.84 45.48 (41.57–49.47) 47.16 (41.70–52.96) –0.37 1.31
40–44 41.06 40.63 (36.78–44.58) 42.25 (36.85–48.02) –0.43 1.18
45–49 36.36 35.86 (32.10–39.76) 37.38 (32.06–43.11) –0.49 1.02
50–54 31.76 31.22 (27.60–35.03) 32.59 (27.39–38.25) –0.54 0.83
55–59 27.33 26.76 (23.29–30.44) 27.93 (22.90–33.48) –0.57 0.60
60–64 23.12 22.49 (19.24–26.02) 23.47 (18.68–28.86) –0.63 0.34
65–69 19.12 18.49 (15.49–21.84) 19.24 (14.84–24.46) –0.63 0.12
70–74 15.36 14.80 (12.10–17.91) 15.38 (11.35–20.38) –0.56 0.01
75–79 11.91 11.56   (9.17–14.43) 11.98   (8.50–16.56) –0.35 0.07
80–84 8.97   8.79   (6.65–11.40)   9.17   (6.17–13.47) –0.18 0.20
85– 6.72   6.82   (4.73–9.10)   7.18   (4.45–11.38) 0.10 0.47

Female

Age group 
(years)

Life expectancya Differential between periodsc

Period 2008–2012 Period b 2023–2027 Period b 2043–2047 2023–2027 minius 
2008–2012

2043–2047 minius 
2008–2012

0–4 87.11 86.82 (81.34–93.67) 87.81 (79.91–98.52) –0.28 0.70
5–9 82.38 82.14 (76.83–88.87) 83.14 (75.51–93.68) –0.23 0.76
10–14 77.41 77.18 (71.88–83.89) 78.17 (70.57–88.70) –0.24 0.76
15–19 72.44 72.20 (66.91–78.90) 73.19 (65.62–83.71) –0.24 0.75
20–24 67.50 67.24 (61.98–73.93) 68.23 (60.69–78.73) –0.27 0.73
25–29 62.59 62.29 (57.06–68.97) 63.29 (55.78–73.75) –0.30 0.69
30–34 57.69 57.36 (52.15–64.01) 58.35 (50.88–68.79) –0.33 0.65
35–39 52.81 52.45 (47.28–59.07) 53.41 (46.00–63.83) –0.36 0.61
40–44 47.95 47.57 (42.46–54.16) 48.49 (41.14–58.87) –0.38 0.54
45–49 43.14 42.74 (37.70–49.28) 43.62 (36.34–53.95) –0.41 0.47
50–54 38.41 37.97 (33.05–44.46) 38.79 (31.63–49.06) –0.43 0.38
55–59 33.76 33.30 (28.49–39.70) 34.05 (27.06–44.25) –0.46 0.30
60–64 29.20 28.72 (24.05–35.01) 29.42 (22.65–39.49) –0.48 0.22
65–69 24.73 24.28 (19.81–30.44) 24.93 (18.43–34.83) –0.45 0.20
70–74 20.40 20.08 (15.87–26.06) 20.65 (14.51–30.33) –0.32 0.26
75–79 16.29 16.19 (12.34–22.01) 16.66 (10.97–26.12) –0.10 0.37
80–84 12.58 12.82   (9.28–18.45) 13.22   (7.93–22.38) 0.23 0.63
85– 9.50 10.29   (7.03–15.81) 10.58   (5.65–19.52) 0.79 1.08

aLife expectancy for 2008–2012 was estimated with observed mortality rates, and that for 2023–2027 and 2043–2047 was based on mortality 
projections extracted from the age-period-cohort model.
bProjected median value of the life expectancy for periods 2023–2027 and 2043–2047. The numbers within the parentheses indicated the lower and 
upper limits of the 95% credible intervals.
cDifferential of median life expectancy between periods.
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が 0–59 歳で短縮傾向，60 歳以上で 2023–2027 年に一端

延伸するもののその後短縮傾向であり，女性がすべての

年齢階級で延伸傾向であった。心疾患を除去した場合は，

将来，男性が 0–64 歳で短縮傾向，65 歳以上で横ばいか

ら短縮傾向であり，女性がすべての年齢階級で 2023–
2027 年に一端延伸するもののその後短縮傾向であった。

65 歳未満では男性に比べて女性の方が短縮の年数が小

さく，65 歳以上では男性に比べて女性の方が短縮の年

数が大きかった。脳血管疾患を除去した場合は，将来，

男性が 0–59 歳で延伸傾向，60–74 歳で 2023–2027 年に

一端短縮するもののその後延伸傾向，75 歳以上で短縮

傾向であった。女性が 0–59 歳で 2023–2027 年に一端短

縮するもののその後延伸傾向，60 歳以上で短縮傾向で

あった。60 歳未満の男性に比べて女性の方が延伸の年

数が小さく，60 歳以上の男性に比べて女性の方が短縮

の年数が大きかった。肺炎を除去した場合は，将来，男

性がすべての年齢階級で短縮傾向であり，女性が 0–79
歳で 2023–2027 年に一端延伸するもののその後短縮傾

向，80 歳以上で短縮傾向であった。65 歳未満では男性

に比べて女性の方が短縮の年数が小さかった。不慮の事

故を除去した場合は，将来，男性がすべての年齢階級で

短縮傾向であり，女性が 0–64 歳で横ばいから延伸傾向，

65 歳以上で 2023–2027 年に一端短縮するもののその後

延伸傾向であった。自殺を除去した場合は，将来，男女

ともにすべての年齢階級で延伸傾向であり，25–79 歳で

は男性に比べて女性の方が延伸の年数が小さかった。

考　　　察

生物学的な視点から，生物の寿命の性差は雌優位にあ

り，その理由として免疫機能の優位性，エストロゲンの

保護効果，X 染色体の不活性化による代償性効果，成長

ホルモンとインスリン様成長因子 1 シグナルカスケード

の減弱，および加齢や疾患に伴う酸化ストレスの影響に

より生じ (7)，近年はエストロゲンを介した抗酸化寿命

関連遺伝子のアップレギュレーションに起因する可能性

が指摘されている (34)。しかし，人間に対してこれら

の仮説を強く支持するエビデンスは今のところ存在しな

い。一方，社会医学的な視点から，寿命は，医学の発展，

医療サービスの向上，食生活の改善，生活環境と労働環

境の改善，および教育水準の向上などの社会的要因によ

り延伸し，これらの要因の男女間格差が寿命の性差を招

くと考えられている (1, 2, 8)。本研究は，社会医学的な

視点により寿命の性差を検討することを目的とし，まず

始めに，ベイズ型 APC 分析を使用して，わが国の 1958
年から 2012 年の年齢階級別死亡率の年次推移に対する

年齢効果，時代効果およびコホート効果を分離して評価

した。次に，得られた 3 つの効果の変化が現在の特徴を

変えずに変化するシナリオ下において，2023 年から

2047 年までの平均余命の将来予測を行い，今後どのよ

うな平均余命の性差の推移を示し，その性差に影響を与

える死因について明らかにした。

全死因の死亡率の年次推移に対する年齢効果，時代効

果およびコホート効果の推計値の比較より，死亡率の年

次推移は，男女ともに年齢効果が一番大きく影響し，男

性でコホート効果の次に時代効果，女性で時代効果の次

にコホート効果が影響していた。年齢効果は男女ともに

10–14 歳を変化点とし，低減トレンドから増大トレンド

に大きく変化しており，これはスペインにおける人口動

態を対象に同じ手法を用いた Cleries ら (9) の研究にお

いても観察された。この類似した効果は，乳幼児期の死

亡リスクが 10–14 歳までに低減し，15 歳以降になると

年齢とともに死亡リスクが増大していくためと示唆され

た。

時代効果は男女ともに 1958–1962 年以降一貫して低減

トレンドを示し，コホート効果は男女ともに 1900 年生

まれのコホートまで増大トレンド，その後横ばいトレン

ドを経て，1975 年以降生まれのコホートから低減トレ

ンドに転換した。観察されたトレンドは，いずれも変化

が小さく，相対的に男性に比べて女性の方が緩慢に変化

していた。スペインでは，死亡率の年次推移の観察から

AIDS，麻薬やアルコール消費に関連する肝硬変や肝が

ん，不慮の事故による死亡といった回避可能な死亡リス

クの影響と示唆される死亡率の増加の可能性が示された

(35)。そこで，Cleries ら (9) は実際にベイズ型 APC 分

析を実行したところ，時代効果として 1980 年代中頃か

ら増大トレンドへ，コホート効果として 1950 年から

1960 年生まれのコホートに増大から低減トレンドへの

Table 4  Differential of life expectancy between female and male

Age group 
(years)

Female–Malea

Period  
2008–2012

Period  
2023–2027

Period  
2043–2047

0–4 7.24 7.05 6.30
5–9 7.24 7.07 6.32
10–14 7.24 7.07 6.32
15–19 7.23 7.06 6.32
20–24 7.18 7.04 6.29
25–29 7.10 7.01 6.27
30–34 7.03 6.99 6.26
35–39 6.96 6.97 6.25
40–44 6.89 6.94 6.25
45–49 6.79 6.88 6.24
50–54 6.64 6.76 6.20
55–59 6.42 6.54 6.12
60–64 6.08 6.23 5.96
65–69 5.61 5.80 5.69
70–74 5.03 5.28 5.28
75–79 4.39 4.63 4.68
80–84 3.61 4.03 4.05
85– 2.78 3.47 3.40

aThese were calculated by deducting male life expectancy from 
female life expectancy in Table 3.
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大きな変化が明らかとなり，回避可能な死亡リスクの影

響の存在を確認した。本研究はそのような死亡率の時代

効果およびコホート効果に対して明瞭な変化点が観察さ

れず，スペインに比べて変化の弱い穏やかなトレンドで

あり，死亡リスクの死亡率への影響は徐々に進行してい

た。年齢階級別死亡率の年次推移および出生年次別推移

の観察からも，観察された期間およびコホート全体にわ

たって，滑らかな死亡率の低下傾向を示すだけであり，

時代効果およびコホート効果より観察された穏やかなト

レンド変化は理解しやすい。

先進国の 0 歳の平均余命の延伸には，2 つの転換時期

が観察されている (36, 37)。一つは，1900 年代前期から

の乳幼児および若年層を対象とした感染症，寄生虫，栄

養の不足および妊娠・出産による合併症などによる死亡

率が，顕著に低下してきたことである。もう一つは，

1900 年代中期からの中高年層を対象とした心疾患，脳

血管疾患，各部位のがん，肝疾患，腎疾患および呼吸器

疾患などの慢性疾患による死亡率が，顕著に低下してき

たことである。しかし，他の先進国と異なり日本は，

1900 年代中期から 1900 年代後期にかけて乳幼児および

若年層の死因，そして中高年層の死因による死亡率の低

下が同時に始まり，そのため，他の先進国と比較して 0
歳の平均余命の急な延伸を示してきた。石井 (38) およ

び Cheung ら (39) は 1990 年代後期までの日本の死亡率

を年齢階級別に観察し，相対的に死亡率の低下が顕著な

年齢層は中高年層であり，特に近年，死亡率の低下傾向

は中年層から高年層へとシフトしていることを報告して

いる。日本の 1900 年代後期の 0 歳の平均余命の延伸は

主に高年層の死亡率低下の寄与と考えられた。

本研究の平均余命の将来予測では，2008–2012 年から

2043–2047 年までの期間に，0–4 歳の平均余命は 2023–
2027 年に一端短縮するものの男性が 79.86 年から 81.50
年の 1.64 年，女性が 87.11 年から 87.81 年の 0.70 年と延

伸し，他の年齢階級においても同様に平均余命の延伸が

予測された。国立社会保障・人口問題研究所より各年別

男女別各歳別に2012年生命表(40)および将来生命表（平

成 29 年推計）(41)が公表されている。この中で 2012 年，

2027 年，2047 年の 0 歳の平均余命は男性がそれぞれ順

に 79.94 年，82.10 年，83.81 年と 3.87 年の延伸，女性が

86.41 年，88.42 年，90.18 年と 3.77 年の延伸を示した。

また，他の年齢階級においても平均余命の延伸が予測さ

れていた。本研究とは年齢階級の区分，年次の区分など

生命表の作成方法が異なるものの同様に平均余命の延伸

が予想された。このように将来にわたっての平均余命の

延伸は，1900 年代後期から継続して高年層の死亡率低

下が寄与しているのかもしれない。興味深いことに，本

研究は，0–4 歳の平均余命の性差は 2000 年代前期以降

に拡大傾向が弱まり，将来縮小傾向に転じる推移を示し

た。同様なことは，国立社会保障・人口問題研究所より

公表されている生命表 (40, 41) の 0 歳の平均余命からも

観察された。日本は他の先進国 (5, 6) よりも数十年遅れ

で類似した縮小傾向を示し，他の先進国と同様に男性の

死亡率の改善が寄与している可能性が考えられる。

また，本研究は，2008–2012 年から 2043–2047 年まで

の期間に，平均余命の性差が将来 60 歳代を境に若年側

で縮小傾向である一方で，高年側は拡大傾向を示してい

る。この予測は，60 歳代未満では平均余命の性差が小

さくなるものの，60 歳代以上では性差がさらに乖離し

ていく可能性を示唆した。国立社会保障・人口問題研究

所より公表されている 2012 年，2027 年，2047 年の生命

表 (40, 41) から，0 歳の平均余命の性差を観察したとこ

ろ，50 歳代を境に若年側で縮小傾向，高齢側で拡大傾

向であった。これらの年代の境の違いは，年齢階級区分，

年次区分などの生命表を作成する上での違いが影響して

いるものと考えられる。本研究においても各歳別各年別

に生命表を作成し，公表されている生命表との比較がさ

らに求められるであろう。日本は男女とも平均余命が将

来も延伸することを念頭に，退職による離職後の生活資

金やヘルスサービス等の計画を策定する必要がある。一

方では，今後の 60 歳代以上の健康福祉政策は性比バラ

ンスが女性に偏るということを考慮する必要があろう。

要介護の原因疾患には性差があり，男性に比べ女性は，

骨粗鬆症や大腿骨近位部骨折などの運動器疾患 (42, 
43)，そしてアルツハイマー病などの認知症疾患 (44) に
罹患し要介護になりやすいので，女性に対する医療福祉

介護ニーズが次第に大きくなることを考えていく必要が

ある。このように，60 歳代以上の特に高年層での平均

余命の性差が将来拡大するところに，超高齢社会を迎え

ている日本の最優先すべき課題が潜んでいる。

平均余命の性差を予測した他の研究にはRafteryら(45)
の報告がある。2010 年以降の平均余命の性差を予測し

ており，性差は 75 歳未満に対しては増加傾向であるが，

75 歳以上に対しては低下傾向であった。本研究の性差

とは異なる結果であるが，これは世界人口が対象である

ために，人口の多くを占める新興国の影響が強くなった

ためと考えられた。さらに Meslé (6) は，日本を含めた

種々の先進国それぞれに対して，0 歳の平均余命の性差

の観察的研究を報告した。その中で日本の性差は 1950
年代初期から 1990 年代後期にかけて一貫して拡大傾向

を示している一方で，日本以外の多くの先進国の平均余

命の性差は 1950 年代初期からの拡大傾向が 1980 年代初

期に弱まり，その後 1990 年代後期まで縮小傾向に転じ

た。このように平均余命の性差が日本と異なるのは，日

本の男性の悪性新生物（特に肺），自殺および呼吸器疾

患の死亡率が依然として高値である反面，日本以外の先

進国の男性の心疾患および悪性新生物（特に肺）の死亡

率が低下傾向に転じたことに起因する可能性を指摘した

(5, 6)。日本の平均余命の予測の性差を評価するために

は，これらの死因に着目する必要がある。

本研究より平均余命の性差は，将来 60 歳代を境に若

年側で縮小傾向，高年側で拡大傾向と予測された。この

違いは，どのような死因が原因となっているのかを検討
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するために，特定死因を除去した場合の平均余命の延び

を予測し評価した。ここでの特定死因は，主要な死因で

ある悪性新生物，心疾患，脳血管疾患，肺炎，不慮の事

故および自殺とした。

2008–2012 年の 0–4 歳の特定死因を除去した場合の平

均余命の延びは，男女の順にそれぞれ悪性新生物が 4.41
年，3.24 年，心疾患が 1.79 年，2.57 年，脳血管疾患が 1.12
年，1.51 年，肺炎が 1.18 年，1.31 年，不慮の事故が 0.63
年，0.49 年，自殺が 0.77 年，0.37 年であった。男性に

比べて女性は，悪性新生物，不慮の事故および自殺の年

数が小さく，心疾患，脳血管疾患および肺炎の年数が大

きかった。厚生労働省より平成 24 年簡易生命表 (4) が

公表されており，この中で 2012 年の 0 歳の特定死因を

除去した場合の平均余命の延びが記載されている。これ

らの平均余命の延びは，男女の順にそれぞれ悪性新生物

が 3.77 年，2.89 年，心疾患が 1.48 年，1.47 年，脳血管

疾患が 0.87 年，0.87 年，肺炎が 0.85 年，0.70 年，不慮

の事故が 0.51 年，0.31 年，自殺が 0.70 年，0.33 年であっ

た。男性に比べて女性は，悪性新生物，肺炎，不慮の事

故および自殺の年数が小さく，男女ともに心疾患および

脳血管疾患の年数は同程度であった。本研究結果に比べ

て平均余命の延びの年数がすべての死因において小さ

く，心疾患，脳血管疾患および肺炎の平均余命の延びの

年数の性差に相違が観察された。これは，本研究で算出

された特定死因を除去した場合の平均余命の延びが，公

表されている生命表に対して，年齢階級の区分，年次の

区分などを含め生命表の作成方法が異なるためと推察さ

れる。なお，国立社会保障・人口問題研究所より男女年

齢別将来生命表 (41) が公表されており，将来の平均余

命が観察できる。しかし，将来生命表の作成に死因別推

計死亡率を使用していないことから，特定死因を除去し

た場合の将来の平均余命の延びは算出されていない。そ

のため本研究は，日本の特定死因を除去した場合の将来

の平均余命の延びを算出し，公表した重要な意味を持つ

研究となる。

2008–2012 年，2023–2027 年および 2043–2047 年まで

の特定死因を除去した場合の平均余命の延びの推移の観

察より，65 歳未満では，悪性新生物および不慮の事故

を除去した場合に男性が短縮傾向であり，女性が延伸傾

向であった。近年の悪性新生物の年齢調整死亡率の年次

推移を観察すると，増加傾向である部位は男性が膵のみ

であるのに対し，女性が膵および乳房であった (46)。
特に，乳房は 65 歳未満の女性の死亡が多く，近年顕著

に増加している。一方，減少傾向である部位は女性が胃

および肝であるのに対し，男性が胃，肝および食道を含

む多くの部位であった。これらのことは，65 歳未満の

悪性新生物を除去した場合の平均余命の延びが，将来，

女性で延伸傾向，男性で短縮傾向となることに寄与する

のかもしれない。また，女性の労働などの社会進出は，

不慮の事故に遭遇する機会を増加させる要因 (47) とな

ることから，近年の 15–64 歳の労働力人口，労働力人口

比率の年次推移を観察した。両指標共に男性は減少傾向

であるが，女性は増加傾向であった (48)。これらのこ

とは，65 歳未満の不慮の事故を除去した場合の平均余

命の延びが，将来，男性が短縮傾向，女性が延伸傾向と

なることに寄与するのかもしれない。65 歳未満の心疾

患および肺炎を除去した場合の平均余命の延びは，男性

に比べて女性の方が短縮の年数が小さかった。一方，60
歳以上では，男性に比べて女性の方が自殺を除去した場

合に延伸の年数が小さく，脳血管疾患を除去した場合に

短縮の年数が大きかった。65 歳以上では，心疾患を除

去した場合に男性に比べて女性の方が短縮の年数が大き

かった。よって，60 歳代を境に若年側で縮小傾向，高

年側で拡大傾向と予測された平均余命の性差は，65 歳

未満が女性に比べて男性の悪性新生物，心疾患，肺炎お

よび不慮の事故による死亡の改善，65 歳以上が男性に

比べて女性の心疾患，脳血管疾患および自殺による死亡

の改善に起因するものと示唆された。

本研究には，解析方法や解釈に幾つかの限界がある。

最初に，ベイズ型 APC 分析に必要な将来推計人口が平

均余命の予測に影響を及ぼす可能性がある。平均余命を

予測するために，人口の変動要因である出生，死亡およ

び国際人口移動について年齢別に仮定を設け，コホート

要因法により男女別，年齢別に人口が推計された将来推

計人口 (22) を使用した。しかし，人口の変動要因は社

会の中で人間が行う経済産業活動や保健医療の影響など

を受けることから変動する可能性は残されており，将来

の人間活動しだいで変動する可能性を持っている。その

ため，本研究のように数十年を超える期間の平均余命の

予測は，将来推計人口の起こりえる変動に起因する若干

の不確実性を伴った予測として解釈しなければならない

(23, 49)。
2 つ目の限界としては，地理的変動性が平均余命の予

測にどのような影響を与えるのかを考慮していないこと

である。都道府県別の健康福祉政策の格差は死亡率およ

び平均余命に影響を及ぼす可能性があり (50)，平均余

命の予測には都道府県別の健康福祉政策の格差の影響も

考慮することが望ましい。そのために，平均余命の予測

に必要な死亡率を推計するために，予測モデルに地理的

な効果を変数として含めて検討する必要がある。しかし

ながら，年齢効果，時代効果，コホート効果に加え，地

理効果も含め死亡率の推計をすることは，パラメータ間

の識別性の問題のため現在のところ難しく，本研究にお

いても実現することはできない (51)。現在，年齢効果，

時代効果および地理効果，あるいは年齢効果，コホート

効果および地理効果を考慮するための研究が継続されて

いる (10, 50, 52)。今後，年齢効果，時代効果，コホー

ト効果および地理効果を含めた死亡率の推計に関するさ

らなる研究が切望されている。

最後に，ベイズ型 APC 分析は，死亡率の年次変動に

対する年齢効果，時代効果およびコホート効果を観察す

ることが可能で，死亡率の将来予測において出生コホー
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トの効果を十分に考慮することができるユニークな方法

である。本研究の平均余命の予測は，年齢，時代の影響

だけでなくコホートの影響も考慮され算出されたという

特徴を持っている。わが国では，国立社会保障・人口問

題研究所より性別各年別各歳別に平均余命の予測が公表

されており，今日までに数多くの情報が提供されている。

そのため，本研究結果の重要性をさらに強調するために

は，公表されている平均余命の予測結果と正確に比較す

る必要があった。今回の解析においても性別各年別各歳

別のデータを用いてベイズ型 APC 分析を実行し，性別

各年別各歳別に死亡率の将来予測を行い，詳細な生命表

を作成する必要があったと考えられた。もし，このよう

に解析していれば，ベイズ型 APC 分析を利用し算出さ

れた予測平均余命が，公表されている予測平均余命と同

程度であるのか，それとも幾つかの問題点が指摘される

のかが明確に評価されたであろう。
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