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Maria Giuseppina Bruno*
Antonio Grande*

Mario Marino*
Enrico Modica*

VALUTAZIONE E COPERTURA 
DEL RISCHIO MORTALITÀ

Riassunto: Nel presente lavoro, si analizza il modello MBMM (Mitchell et al., 
2013) recentemente proposto in letteratura per la modellizzazione del rischio 
mortalità. Tale modello, rispetto al più noto ed applicato modello LC (Lee, Carter, 
1992) e sue successive varianti, parte da ipotesi diverse riguardo la dinamica 
dei tassi di mortalità e raggiunge risultati migliori in termini di adattamento e 
previsione. Analiticamente, ciò si sostanzia nell’esprimere il logaritmo del fatto-
re di variazione temporale del tasso centrale di mortalità per ogni età e tempo, 
piuttosto che il logaritmo del suo livello assoluto, come trasformazione lineare di 
un dato indice di mortalità temporale e nell’assumere per quest’ultimo una di-
stribuzione Normal Inverse Gaussian (NIG) che, per spessore delle code e curtosi, 
ben si adatta all’evidenza empirica. Nel presente lavoro, si esaminano in dettaglio 
dette caratteristiche illustrando il procedimento logico-matematico di stima e 
proiezione alla base del modello e gli aspetti matematico-computazionali per una 
sua concreta applicazione in ambito attuariale.

Parole chiave: rischio mortalità, rischio longevità, processi di Lévy, Distribuzione 
Normal Inverse Gaussian (NIG), valutazione e copertura.

1. Introduzione

Fin dagli inizi del ventesimo secolo, l’evidenza empirica ha mo-
strato un significativo miglioramento dei tassi di mortalità dei 
principali Paesi sviluppati. Detto miglioramento si è sostanziato 
nella drastica riduzione dei tassi di mortalità a tutte le età ma con 
significative differenze in termini percentuali in funzione dell’età, 

* Sapienza – Università di Roma, Roma, Italia.
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del tempo e, in alcuni casi, dell’anno di nascita e un aumento del-
la volatilità annua dei tassi di mortalità a livello aggregato (Cairns 
et al., 2008).

Dal punto di vista attuariale, ciò si è tradotto in sistematiche 
deviazioni dei tassi di mortalità attesa rispetto a quelli effettiva-
mente osservati e in conseguenti forti divergenze tra impegni pre-
ventivati e impegni effettivamente sostenuti.

Si è reso pertanto necessario rivedere le basi tecniche demogra-
fiche tradizionalmente usate nei modelli di valutazione attuariale 
formulando ipotesi più verosimili circa la dinamica della mortalità.

Il rischio mortalità, inizialmente nato come rischio di modello, 
ha di conseguenza assunto la connotazione di rischio valutabi-
le. Si tratta in altri termini della misura degli impegni derivanti 
dall’offerta di prodotti sulla durata di vita mediante i nuovi modelli 
previsionali.

Capire e quantificare l’evolversi della mortalità nel tempo è di-
venuto indispensabile anche ai fini della copertura dei suddetti 
impegni. Un problema che diventa ancor più variegato nel mo-
mento in cui, oltre a tipologie di copertura tradizionali quali il 
“natural hedging” di portafoglio e diverse forme riassicurative, si 
vogliano prendere in considerazione coperture alternative attra-
verso strumenti finanziari c.d. di “seconda generazione”, quali i 
“mortality derivatives”.

Il rischio mortalità è così divenuto oggetto di numerosi studi e 
discussioni anche soprattutto per il suo lato sistematico, il rischio 
longevità, tipicamente considerato nell’accezione aggregata.

Nel presente lavoro, tra i tanti modelli esistenti in letteratura, si 
fa specifico riferimento al modello LC (Lee, Carter, 1992), di fatto 
il più noto e ampiamente utilizzato nella pratica demografica ed 
attuariale.

Dopo un approfondito richiamo alle ipotesi e allo sviluppo del 
modello, si illustra l’alternativo modello MBMM (Mitchell et al., 
2013) recentemente proposto in letteratura.

A differenza del modello LC e delle sue successive e molteplici 
varianti che descrivono il logaritmo del livello assoluto dei tassi 
centrali di mortalità come trasformazione lineare di un dato indice 
temporale di mortalità, il modello MBMM adotta un’analoga tra-
sformazione per rappresentare il logaritmo dei fattori di variazione 
temporale degli stessi tassi.

Tale diversa prospettiva di rappresentazione della dinamica dei 
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tassi di mortalità consente di cogliere con maggiore accuratezza la 
dipendenza tra le età e di rendere più esplicativo il modello. In tal 
modo, si conseguono risultati migliori in termini di adattamento 
e previsione.

Con riferimento all’aspetto previsionale, un ulteriore vantag-
gio del modello MBMM deriva dall’ipotesi di distribuzione Normal 
Inverse Gaussian (NIG) per l’indice di mortalità temporale. Per le 
sue caratteristiche, tale distribuzione ben si adatta all’evidenza 
empirica. Essa inoltre dipende da un ridotto numero di parametri 
e risulta pertanto facilmente calibrabile.

Tale tipo di distribuzione è stata finora poco impiegata in ambi-
to demografico e attuariale. Per questo motivo nel presente lavoro, 
oltre agli aspetti di stima e proiezione dei modelli citati, particolare 
attenzione viene dedicata alla costruzione formale della distribu-
zione NIG e alla sua interpretazione probabilistica. Vengono inoltre 
commentati gli aspetti matematico-computazionali legati ad una 
sua concreta implementazione nell’ambito applicativo in esame.

Il lavoro è strutturato in particolare nel modo seguente: nel pa-
ragrafo 2, si illustra il noto modello LC ripercorrendone le fasi di 
stima e di proiezione; nel paragrafo 3, si illustra il modello MBMM 
rilevando analogie e differenze rispetto al modello precedente e 
analizzandone in dettaglio gli aspetti applicativi; infine, nel para-
grafo 4, si riportano le conclusioni.

2. Il modello LC 

Il modello LC è un modello di mortalità stocastico a tempo di-
screto. Esso si fonda sull’ipotesi che il tasso centrale di decesso 
mx,t per ogni classe di età x (con x = 1,2, ... , A) in ogni anno di 
calendario t (con t = 1, 2, ... , T) sia funzione del livello temporale 
della mortalità espresso dall’indice kt secondo la seguente relazio-
ne log-bilineare:

                    

                   

     
     

    
     

 (1)

o in modo equivalente:

 

                   

                   

     
     

    
     

 (2)
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dove ax e bx sono parametri dipendenti dalla sola età x, mentre εx,t 
è un termine di errore legato alla stima dei suddetti parametri, 
funzione delle età e del tempo. In particolare, ax descrive la forma 
generica della curva di mortalità, mentre bx misura la sensibilità 
di ciascuna età a variazioni del livello temporale di mortalità. Il 
termine di errore riassume invece le specifiche influenze storiche 
per ogni gruppo di età x, quindi le informazioni sulla mortalità 
della popolazione osservata che il modello non è in grado di cat-
turare.

Gli errori εx,t sono supposti indipendenti e identicamente distri-
buiti al variare di x e t, in particolare sono assunti normali con 
media 0 e scarto quadratico medio σx. Val la pena di osservare fin 
d’ora che la condizione di omoschedasticità temporale implicita 
in detta ipotesi non è però del tutto plausibile, corrispondendo ad 
assumere che una stessa età mantenga sempre la stessa rischio-
sità in termini di mortalità nel tempo.

Il modello LC così descritto viene applicato seguendo un primo 
step di stima dei parametri allo scopo di adeguarlo al set di tassi 
di mortalità osservati e un secondo step di proiezione della mor-
talità stimata. Nel primo caso, l’indice di mortalità è considerato 
deterministico mentre nel secondo caso esso è descritto mediante 
un processo stocastico.

2.1. La stima del modello

Inizialmente, si prende in considerazione un periodo storico nel 
quale osservare, con cadenza annuale, i tassi di decesso relativi 
ad una certa popolazione.

Si procede poi costruendo la matrice dei logaritmi dei tassi di 
decesso, avente tante righe quante sono le fasce di età considerate 
e tante colonne quanti sono gli anni di calendario. Definiamo tale 
matrice Mx,t, il cui generico elemento è ln mx,t = μx,t detto tasso di 
log-mortalità.

Relativamente ad ax, bx, kt la parametrizzazione del modello non 
è unica, in quanto, per ogni scalare c ∈  , esso è invariante ri-
spetto alle trasformazioni ax, cbx,      (c ≠ 0) oppure ax – bxc, bx, kt + c. 
Ciò significa che ax può essere determinato solo a meno di una 
costante additiva, bx a meno di una costante moltiplicativa e kt a 
meno di una combinazione lineare. Per ovviare a ciò e poter così 
stimare univocamente i parametri occorre porre delle restrizioni. 
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In particolare, gli autori ricorrono ai seguenti due vincoli:
 
 

                   

                   

     
     

    
      

(3)

  (4)

La condizione (3) implica che la stima del parametro ax sia data 
dalla media temporale del logaritmo dei tassi centrali di decesso 
per ogni gruppo di età x. In pratica, si ha:

     
 
       

   

                            

           

                     
   

 (5)

Si può quindi ricavare la matrice                 
               . 

      

    e     

        
          

 (per la (5), 
chiamata matrice detrendizzata) avente come generico elemento                 
               . 

      

    e     

        
          

.
Per la (1) e l’ipotesi di distribuzione gaussiana a media nulla 

degli errori, si ha:

 

    
 
       

   

                            

           

                     
   

 (6)

e ciò rende possibile applicare il metodo di massima verosimiglian-
za alla matrice detrendizzata 

                
               . 

      

    e     

        
          

 per stimare i due parametri del 
prodotto bxkt. Per calcolare la soluzione ottima, gli autori applicano 
in particolare a detta matrice il metodo di decomposizione ai valo-
ri singolari (SVD, dall’acronimo inglese di Singular Value Decom-
position) il che, numericamente, equivale ad operare l’analisi delle 
componenti principali della matrice di covarianza dei tassi di log-
mortalità.

In alternativa, per la gaussianità a media nulla degli errori e per 
la condizione espressa dalla (4), l’indice kt, per ogni t, può essere 
stimato mediante la somma degli elementi della t-esima colonna 
della matrice detrendizzata. Si può quindi scrivere:

            
    (7)

e, tenendo conto della (6), il parametro bx può poi essere stimato 
per regressione lineare mediante la seguente:

 

    
 
       

   

                            

           

                     
   

 (8)

Calcolati i parametri, il numero di decessi stimato è dato da:

 

    
 
       

   

                            

           

                     
    (9)
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dove Nx,t rappresenta la popolazione di età x esistente, in numero-
sità, nell’anno t.

Arrivati a questo punto il lavoro di stima non può però dir-
si concluso. Gli autori affermano infatti che le stime 

                
               . 

      

    e     

        
          

 non 
garantiscono che il numero di decessi stimati mediante la (9) sia 
uguale o approssimativamente tale al numero di decessi osservati 
nel tempo, Dt. Ciò è anche dovuto al fatto che la (6) discende ma-
tematicamente dalla (1) e dall’ipotesi di gaussianità dell’errore ma 
non ne è accertata l’effettiva sussistenza nei dati.

Occorre pertanto procedere con quello che gli autori definisco-
no “second stage-estimation”, ovverosia una procedura iterativa 
che, fissati 

                
               . 

      

    e     

        
          

 e 

                
               . 

      

    e     

        
          

 trovati nella prima fase, vada alla ricerca del 
valore di 

                
               . 

      

    e     

        
           che soddisfa la condizione 

                
               . 

      

    e     

        
          .

Purtroppo, tale equazione non ammette necessariamente una 
soluzione unica e, in caso di più soluzioni o assenza di soluzione, 
il modello diventa inconsistente.

2.2. La proiezione dei futuri tassi centrali di mortalità 

Per produrre le proiezioni della mortalità per la popolazione 
statunitense, Lee e Carter adottano un procedimento meramente 
estrapolativo ipotizzando che anche i futuri tassi centrali di mor-
talità soddisfino la (2).

Essi assumono in particolare che i futuri parametri ax e bx ri-
mangano uguali a quelli stimati     e     

    

            

                  
   

                  

                   

                                   

 e che l’unico parametro 
oggetto di previsioni, l’indice di mortalità futuro kt, segua lo stesso 
processo stocastico descritto dai suoi valori stimati 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                   

.
Attraverso un’analisi delle serie storiche degli indici di morta-

lità stimati, effettuata mediante la procedura di Box, Jenkins, gli 
autori osservano per essi un processo di tipo ARIMA (0,1,0). Di 
conseguenza assumono che l’evoluzione dell’indice di mortalità 
futuro segua una random walk con drift i cui parametri di drift e 
volatilità per unità di tempo vengono stimati sulla base dell’evolu-
zione passata con il metodo di massima verosimiglianza.

Si ha in particolare per ogni t:

 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                   

 (10)

dove d è il termine di drift e et è il termine di errore che riflette l’in-
certezza nella proiezione annua del livello di mortalità kt, supposto 
normale con media 0 e scarto quadratico medio σ.
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Pertanto il valore dell’indice di mortalità proiettato al tempo 
T + h (con h = 1,2,…) in base ai dati disponibili fino a T è dato da:

 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                   

 (11)

che, nell’ipotesi di indipendenza e identica distribuzione degli er-
rori diventa:

 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                   

 (12)

essendo 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                   

.
In base alla (2) e alla (12), si ottengono poi i futuri tassi di mor-

talità per ogni x e h:

 

    e     
    

            

                  
   

                  

                   

                                    (13)

Si noti che per ottenere i futuri tassi di mortalità, il modello tra-
scina nel tempo un errore di proiezione al quale va aggiunto l’errore 
derivante dal fitting dei dati. Ciò è dovuto alla natura meramen-
te estrapolativa delle proiezioni e rende difficile l’effettivo control-
lo dell’errore complessivo. Ulteriori problematiche del modello LC 
sono evidenziate in Cairns et al. (2008) e in Lee, Miller (2001).

Al modello LC sono seguite numerose generalizzazioni ed esten-
sioni che però soffrono di analoghe problematiche. Si tratta di mo-
delli multifattoriali che includono nelle previsioni ulteriori effetti 
osservati nel trend della mortalità, in particolare l’effetto di coorte 
e altri effetti di periodo. Ciò inserendo nuovi addendi, accompa-
gnati da altrettanti parametri, nello sviluppo della (2) (Cairns et 
al., 2011; Haberman, Renshaw, 2011; Plat, 2009; Renshaw, Ha-
berman, 2006; Yang et al., 2010) o adottando distribuzioni non 
gaussiane per il relativo termine di errore (Chen, Cox, 2009; Gia-
cometti et al., 2009; Wang, Huang, Liu, 2011) a parità di ipotesi 
circa la dinamica dell’indice di mortalità temporale. 

Completamente diversa è la logica su cui si fonda il modello 
illustrato nel paragrafo seguente.
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3. Il modello MBMM 

Mitchell et al. (2013) propongono un modello di mortalità sto-
castico che muove dall’originario modello LC apportandone due 
sostanziali modifiche, l’una in termini di stima e l’altra in termini 
di proiezione.

Entrambe derivano da una rilettura dei risultati del modello LC 
illustrati nel paragrafo precedente e possono essere applicate con 
facilità anche a tutte le sue estensioni multifattoriali.

3.1. La modifica al modello LC in termini di stima

La prima modifica apportata dal modello in esame al modello 
LC interviene in fase di impostazione iniziale.

In base alla (2) e alla (13) e posto T + h = t e h = 1, si ha:

                                        

    
      

               

                                

 (14)

In pratica, secondo il modello LC, il tasso centrale di mortalità 
di un dato anno si ottiene da quello relativo all’anno preceden-
te moltiplicandolo per un fattore esponenziale di variazione con 
esponente di forma analoga a quello della (2), avente in particolare 
il primo addendo dipendente dalla sola x, il secondo risultante dal 
prodotto di un fattore in x e di un fattore temporale, il terzo rap-
presentante un termine di errore dipendente dalle età e dal tempo.

Di qui l’idea del modello MBMM di utilizzare il secondo membro 
della (2) per modellizzare non più il tasso centrale di mortalità ma 
il suo fattore di variazione. In formule:

 

                                       

    
      

               

                                

 (15)

o in forma logaritmica:

 

                                       

    
      

               

                                 (16)

Ciò comporta la possibilità di captare con maggiore precisione 
la struttura di dipendenza temporale presente tra le diverse età di 
decesso, consentendo un miglior adattamento ai dati storici, non-
ché una proiezione affetta da un errore inferiore.

La procedura di stima dei parametri del modello MBMM è del 
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tutto analoga a quella del modello LC e identiche sono le condizio-
ni (3) e (4) necessarie ai fini dell’unicità del risultato.

 Naturalmente diverso è il significato dei parametri: bx continua 
a misurare la sensibilità dei diversi gruppi di età alle variazioni 
della mortalità, ma ax rappresenta la variazione media dei tassi 
di log-mortalità per ogni gruppo di età x e kt non è più un indice 
del livello di mortalità ma costituisce un indice di variazione della 
mortalità nel tempo.

Diversa è anche la matrice delle osservazioni su cui eseguire 
l’in-sample fitting. Si tratta infatti della matrice avente come ele-
menti le variazioni dei tassi di log-mortalità nel tempo, ln mx,t – ln 
mx,t-1. Essa è ottenuta dalla matrice dei tassi di log-mortalità Mx,t 
utilizzata nel modello LC operando la differenza tra la sotto-ma-
trice costituita dai tassi che vanno dal primo al penultimo anno e 
quella costituita dai tassi che vanno dal secondo all’ultimo anno.

Come mostrato dagli autori, il modello produce ottimi risultati 
in termini di fitting dei dati sia rispetto al modello LC che rispetto 
alla sue diverse varianti multifattoriali.

3.2. La modifica al modello LC in termini di proiezione 

La seconda modifica apportata al modello LC dal modello in 
esame subentra in fase di previsione.

Come nel caso del modello LC, gli autori adottano un procedi-
mento estrapolativo e ipotizzano che i futuri tassi centrali di mor-
talità continuino a soddisfare la (15). La modifica consiste nell’ipo-
tizzare che, al variare di t, kt siano variabili aleatorie indipendenti 
e identicamente distribuite aventi distribuzione di tipo NIG, con 
parametri costanti opportunamente stimati in base alle osserva-
zioni passate.

La scelta di tale tipo di distribuzione deriva dalla sua capaci-
tà di incorporare le caratteristiche di asimmetria, spessore delle 
code ed elevata curtosi osservate nella serie storica dell’indice di 
mortalità. L’ipotesi di indipendenza, identica distribuzione e co-
stanza dei parametri nel tempo discende invece dall’osservare che 
il termine kt della (15) svolge lo stesso ruolo di et nella (14) ed è 
quindi ragionevole assumere per esso le medesime ipotesi fatte 
per quest’ultimo.

Una variabile aleatoria Y si dice avere distribuzione nIG con 
parametri α, β, μ, δ, e si scrive Y ∼ NIG(α, β, μ, δ), se è dotata della se-
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guente funzione di densità (appartenente alla classe più generale 
di funzioni iperboliche generalizzate):

  (17)

dove α > 0 è il parametro indicante lo spessore delle code, β < |α| è il 
parametro di asimmetria, μ ∈   è il parametro di posizione, δ > 0 è 
il parametro di scala e K1 (.) è la funzione di Bessel modificata del 
terzo tipo di ordine 1.

La variabile aleatoria Y così distribuita descrive il valore as-
sunto da un moto browniano uscente da μ per t = 0, con drift β 
e volatilità unitaria per unità di tempo, ad un tempo aleatorio 
avente distribuzione Inverse Gaussian (IG) di parametri δ, γ, posto 
α = 

              
 
                    

              
 
 

       
  

 

      

          
 

   
    
          

  
  

       

            
                

.
Una variabile aleatoria T si dice avere distribuzione IG con pa-

rametri δ, γ, e si scrive Y ∼ IG(δ, γ), se ha la seguente funzione di 
densità:

 

              
 
                    

              
 
 

       
  

 

      

          
 

   
    
          

  
  

       

            
                

 (18)

La variabile aleatoria T così distribuita rappresenta il tempo 
di primo passaggio per il valore δ di un secondo moto browniano, 
indipendente dal precedente, uscente da 0, con drift γ e volatilità 
unitaria per unità di tempo.

In pratica, si può scrivere:

 

              
 
                    

              
 
 

       
  

 

      

          
 

   
    
          

  
  

       

            
                 (19)

con N1 e N2 normali standardizzate indipendenti.
In base a quanto detto, l’ipotesi previsionale del modello MBMM 

consiste nel porre     ,   
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. Ai fini degli sviluppi successivi, tale 
ipotesi consente di sfruttare due importanti proprietà della distri-
buzione NIG, la proprietà di convoluzione e la proprietà di scala.

Per la proprietà di convoluzione, date 
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Per la proprietà di scala, data 
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 e una costante c, 
si ha:
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Secondo la (15), per ogni x e h (con h = 1,2,…), si può scrivere:

 

    ,   

                                   

                           

              

          
 
        

                          
 
         

 
   

                         

             
 
         

   
       

           

  . 

    

 

         
   
 
 
   

   
 
 

           
       

 (22)

da cui, per le ipotesi del modello, si ha:
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dove per le proprietà di convoluzione e di scala:
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La (23) fornisce la previsione dei futuri tassi centrali di mortali-
tà secondo il modello in esame.

Dal punto di vista applicativo, tale previsione può essere ul-
teriormente semplificata. Infatti, il limitato numero di parametri 
della NIG rende il modello facilmente calibrabile. Ciò riduce l’erro-
re e consente di trascurare in fase previsionale il termine 
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.
Oltre alla stima dei parametri, l’implementazione del modello 

richiede l’applicazione del metodo Montecarlo per generare la suc-
cessione degli indici 
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 dati dalla (24). In base alla (19), per ogni h, 
occorre procedere nel modo seguente ad ogni replicazione:

– generare un numero t estratto da una distribuzione IG di 

parametri 
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;
– estrarre un numero n da una normale standardizzata;
– calcolare il numero 

    ,   

                                   

                           

              

          
 
        

                          
 
         

 
   

                         

             
 
         

   
       

           

  . 

    

 

         
   
 
 
   

   
 
 

           
       .

Dal punto di vista computazionale, nulla cambierebbe nel caso 
di modelli multifattoriali nell’ipotesi di indici temporali aventi di-
stribuzioni NIG indipendenti. L’unica complicazione deriverebbe 
dall’appesantimento del calcolo dovuto al fatto di dover generare 
più numeri da NIG diverse ad ogni replicazione.
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4. Conclusioni

Nel lavoro, si analizza il modello MBMM recentemente proposto 
in letteratura per descrivere la dinamica della mortalità.

Attraverso il confronto con il più noto modello LC, si illustra la 
logica sottostante le ipotesi di stima e proiezione che consentono 
la costruzione di tavole di mortalità sempre più aderenti all’evi-
denza empirica, primo passo verso una migliore valutazione e ge-
stione del rischio mortalità in ambito attuariale.

In particolare, si mostra come, modellando la variazione dei 
tassi di log-mortalità piuttosto che il loro livello assoluto, gli autori 
del modello riescano a captare con maggiore precisione la struttu-
ra di dipendenza temporale osservata tra le diverse età di decesso 
migliorando adattamento ai dati e previsione.

Nel lavoro si illustrano inoltre le proprietà matematiche e gli 
aspetti computazionali legati all’applicazione della distribuzione 
NIG adottata dagli autori del modello per rappresentare l’indi-
ce temporale di mortalità. Si tratta di una distribuzione che, per 
spessore delle code e curtosi, ben si adatta all’evidenza empirica 
e che, per il ridotto numero di parametri, risulta facilmente cali-
brabile, consentendo in tal modo l’ulteriore riduzione dell’errore 
di previsione.

Intento futuro degli autori è quello di impiegare la base tecnica 
demografica risultante dal modello per la valutazione di prodotti 
assicurativi legati alla durata di vita e per l’implementazione di 
opportune strategie di hedging “dinamico” degli impegni da essi 
derivanti.
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Summary: In this paper, we study the MBMM model (Mitchell et al., 2013), re-
cently proposed in the literature for modeling the mortality risk. Compared to the 
best known and most widely used model LC (Lee, Carter, 1992) and its subse-
quent variants, this model starts from different assumptions about the dyna-
mics of the mortality rates and it achieves better results in terms of fitting and 
forecasting. The authors of the model express the logarithm of the time variation 
factor of the central death rate for every age and time, rather than the logarithm 
of its absolute level, as a linear transformation of a given temporal mortality in-
dex and they assume for the latter a Normal Inverse Gaussian distribution (NIG) 
which, in thickness of the tails and kurtosis, well fits the empirical evidence. In 
this paper, we examine in detail the above-mentioned characteristics. We illu-
strate the logical-mathematical procedure of fitting and forecasting underlying 
the model and we also show the mathematical and computational aspects for its 
application.




