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RESUME 

La présente étude examine la repartition des risques de mortalité au 

Canada pendant la période 1975-1977. La description repose sur des 

estimations non paramétriques des densités de probabilité des risques de 

mortalité dans des groupes d'ages quinquennaux. Ces estimations sont tirées 

de données sur la mortalité par ãqe dans des petites réuions, aprés 

ajustement destine a tenir compte de la variabi lité d' echantillonnage. 

La variabilité dans les données sur Ia rnortalité représentait er 

majeure partie La variabilité existant dans les risques 	plutOt que 

p 
l'instabilité des estimations en provenance de populations a faible 

effectif. La variabilité des risques est indiquée dans des tables de 

mortalité quantiles, lesquelles regroupent des tables de mortalité, dont 

chacune repose sur des estimations des risques a des quantiles fixes des 

repartitions des risques par age. 



Les estimations des quantiles d'espérance de vie a la naissance et 

d'àqe median au décès donnent des mesures sommaires de la repartition des 

risques. Selon les estimations, les intervalles interquartiles pour 

Pespérance de vie s'établissent a 3,2 ans chez les hommes et a 2,8 chez les 

fenmies. 

1. 	Introduction 

La présente étude examine la description statistique de la variabilité, 

entre de petites regions, des quotientS de mortalité par age .1 q(x) dans 

l'intervalle d'age Ex,x+n), en cas de survie jusqu'à l'&ge x. Dans la 

plupart des cas, n est egal a cinq. Les données, qui sont des rooyennes des 

statistiques annuelles portant sur Ia période 1975-1977, comprennent des 

estimations a q(x) pour les deux sexes dans chacune des 259 regions 

geographiques du Canada. 	Les unites geographiques sont les divisions de 

recensement (DR), qui correspondent aux comtés ou a d'autres unites 

administratives infraprovinciales. La definition exacte différe d'une 

province a l'autre. 

Les 259 DR représentent toutes les regions du Canada, a l'exception du 

Yukon, des Territoires du Nord-Ouest et de la partie la plus septentrionale 

du Québec (Nouveau-Québec). Bien que les populations de nombreuses DR 

soient importantes du point de vue du statisticien, elles sont généralement 

inférieures A la taille que les démographes jugent d'habitude requise pour 

la construction de tables de mortalité. Les demographes admettent souvent 

en postulat que des populations de 100 000 habitants ou moms fournissent 

des estimations instables des quotients de mortalité. 
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L'étude présente deux caractéristiques que l'on ne rencontre pas 

souvent dans l'analyse des tables de mortalité. Premièrement, on suppose 

que les estimations de .q(x) sont soumises a une variabilité qui est 

analogue a la variabilité d'échantillonnage. Deuxièmement, les observations 

sont censées venir d'une population qui posséde une repartition hétérogène 

41  des risques de inortalité. L'hétérogénéité se rapporte aux divergences dans 

les niveaux de risque et provient des differences qui existent entre les 

individus (par exemple, régime alimentaire, mode de vie, etc.). 

Chaque DR est traitée comme un échantillon de la population canadienne, 

qui est choisi sans tenir compte des conditions de mortalité. Par 

consequent, chaque .q(x) est tine rnoyenne calculée pour des personnes dont 

les risques de rnortalité sont censés être hétéroqènes. 	La variance 

d'échantillonnage de 	(x) est déterminée par la variance des risques 

inobservés au sein des DR et par la taille de la population des DR. Ii 

existe des differences marquees entre la taille des populations des DR. 

Selon le recensement de 1976, les chiffres de Ia population des DR examinées 

dans l'étude allaient de 1 500 habitants a 2,1 millions d'habitants. Ainsi, 

une description de la repartition des risques nécessite l'utilisation 

- 	 simultanèe des estimations .q(x), qui ne sont pas fiables au mérne degré. 

L'étude vise a décrire d'une manière plus complete les conditions de 

niortalité au sein des populations nationales. A l'intérieur de chaque 

intervalle d'age, on calcule des estimations non parametriques des fonctions 

de densité de probabilité des risques de mortalité. Ces estimations 

fournissent une méthode souple d'6va1uat:on de 1' iriégalité existant daris les 
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risques de mortalité (par exemple, au moyen d'indices de dispersion bases 	0 
sur des quantiles). 

Comme résultat de l'estimation de densité, on construit des tables de 

mortalité du moment en reliant les estimations des risques par age qui 

correspondent a un quantile donné, et on les appelle tables de mortalité Ar 

quantiles. 	Cette approche différe du groupement plus conventionnel des 
t 

estimations des risques par age correspondant a une population définie 

qéoqraphiquement. 	On calcule les tables de mortalité quantiles pour des 

groupes d'ages (par exemple, en construisant des tables de rnortalité 

quantiles abregées). Ces derniêres servent a illustrer une meilleure 

description de la mortalité pour une population nationale hetérogéne. Dans 

d'autres buts que celui de donner un exemple, ii serait preferable 

d'utiliser des tables de mortalité quantiles par anriée d'ge. 0 
Le present article insiste sur les tables de mortalité quantiles. Pour 

justifier la decision de les baser sur des données relatives aux DR, ii faut 

A 

tenir compte des differences de fiabilité entre les estimations ç q(x). 

C'est-à-dire que les tables de mortalité devraient refléter l'hétérogénéité 

dans la mortalité, plut8t que l'instabilité des estimations portant stir des 

petites regions. Ii faut en outre que la variabilité entre les moyennes 

relatives aux DR soit aléatoire , pour que l'on puisse valablement décrire 

la repartition des risques par tine densité de probabilité. Les deux 

sections qui suivent immédiatement cette introduction abordent ces aspects 

du probléme d'estimation. 	La section 2 décrit l'estimateur ,q(x) et une 

approximation de sa variance. 	Dans Ia. section 3, on pretend que le 

S 
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is groupement qéographique des données peut servir de base pour estimer la 

repartition des risques dans l'ensemble de Ia population canadienne. 

L'estimation de la repartition des risques se fait en deux étapes: (1) 

la section 4 décrit l'ajustement des observations af in de determiner Ia 

variabilité d'échantillonnage par une méthode linéaire empirique de Bayes, 

et (2) on obtient, a la section 5, des estimations non paramétriques 

I 
ajustées de la densité de probabilité des risques, selc.n l'age. 	La 

section 6 donne certains résultats explicatifs pour deux groupes d'âqes, 

chez les hommes. 	La section 7 fournit des résultats tires de certaines 

tables de mortalité quantiles. 	Enf in, la section 8 présente des remarques 

en guise de conclusion. 

2. 	VariabilitC d'échantillonnage 

Le fait d'attribuer une variance d''échantillonnage 	aux estimations 

des quotients de rnortalité peut étre sujet a controverse si l'enreqistrement 

des décés est complet et le sous-dénombrement du recensernent négligeable. 

Dans ce cas, les taux de mortalité peuvent étre considérés comme des valeurs 

exactes. Cette opinion ne tient aucun compte des facteurs ne se répétant 

pas et essentiellement imprevisibles qui influencent la mortalité d'une 

population pendant une période donnée (par exemple, temperatures extremes, 

etc.) 	Brillinger (1986) présente une base precise pour décrire la 

"variabilité naturelle", et applique un modéle 	a la 	mortalité des 

nadiennes pendant la période 1926-1982. 	Divers autres modèles sont 

présentés dans les commentaires de discussion qui suiverit l'etude de 

Bri 11 inger. 
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On représente de la rnanière suivante les valeurs observées 	x)j pour 

la DR j selon l'equation de Chiang (1972), (en se servant de la notation 

actuarielle): 

= D(x)j/ jc nP(x)j + (n-a(x)) D(x)j1 / 

= D(x)j/K(x)j, 	 (1) 

dans laquelle ,D(x)j correspond au nombre annuel moyen de décés pendant la 

période 1975-1977 chez les personnes áées de x a x+n arts, ..P(x)j 

représente la population du recenseraent do 1976, et • a(x) designe le nombre 

moyen d'années vécues dans l'intervalle d'àge par une personne décédée 

pendant la période observée. 	Le dénominateur qui fiaure dans l'équat ion 1 

est tine estimation de la population annuelle exposée au risque. 	Dans le 

reste de l'étude, on traitera le dénominateur K(x)j cornme s'il s'agissait 

d'une valeur exacte. 

Los riombres de décés par age et DR sort tires do tcta.lisatic'ns 

speciales fournies par la Division do la sante, de Statistique Canada. Les 

chiffres de la population proviennent do Ia base do dannéos du recensemert 

de 1976. Signalons que les chiffres do la population ont été arrondis do 

façon aléatoire a des multiples de 5, conforraément aux oxigences requises 

pour los totalisations du recensement destinées a 1' usage public. 

Pour les groupes d'âges (0-1 an) et (1-5) ans, a(x) était tire des 

tables de mortalité masculine et feminine abrégées pour le Canada pendant la 

période 1975-1977 (Nagnur, 1986). Pour taus los autres groupes d'aaes, on 

admettait en postulat quo 	a(x) avait Ia valeur 2,5 • (c'est-à-dire, en 

supposant une repartition uniforme de décés). Ce dernier proc6d& reprBsente 

une premiere approximation. 	On dispose d'autres approximations plus 
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complexes (voir, par exemple, I(eyfitz et Frauenthal, 1975), mais ii est 

difficile d'évaluer l'opportunité de ces inéthodes lorsqu'on les applique a 

de petites populations qui sont soumises a des micrations importantes. Par 

consequent, on n'utilise dans la présente étude qu'une premiere 

approximation, c'est-à-dire une stratéqie préconisée par Hoem and Jensen 

(1982) et d'autres auteurs. 

Désormais, on omettra, pour simplifier les expressions, le n souscrit 

indiquant l'étendue de l'intervalle d'age ainsi que la notation représentant 

la dependance A l'égard de l'áqe. Toute l'analyse qui suit s'applique d'une 

rnaniêre indépendante a chaque intervalle d'ãqe. 

On peut presenter un modéle statistique de la variabilité de qj de la 

manière suivante. upposons que Qi.) soit urie variable aléatoire de 

Bernoulli représentant des risques possibles de riortalité pour l'irdividu i 

dans la DR j au sein de l'intervalle d'âge approprié. Qij prend la valeur 1 

(qui représente un décés) avec la probabilité qij, et la valeur 0 avec la 

probabilité 1-qij. Ainsi, qij représente un risque personnel de décés. 

Le nombre de décés hypothétiques dans la DR j est dcrné par la somme 

(supérieure a i) des risques personnels. Le nombre de décès observes (par 

A. 

exeniple, Dj) correspond a la somrne des réalisations qij (prenant la valeur 1 

en cas de décès de la personne et 0 dans les autres cas) de la variaole 

aléatoire Qij, de sorte que l'équation 1 fournit un estirnateur du risque 

moyen. La variance réelle du nombre de deces observes (en supposant des 

risques indépendants) est donnée par l'équation suivante: 

Var(D.j) = 	qij (1 - qij), 	 (2a) 

I 



que l'on peut récrire de la maniére suivante: 

Var(Dj) = Kj q.j (1-q..j) - 	(qij - q.j), 	 (2b) 

dans laquelle q..j représente la moyenne des risques personnels. L'équation 

2b indique qu'une variance binomiale de Dj dorme la variance maximale dans 

toutes les repartitions des risques personnels Kj avec la moyenne o...j. On 

peut améliorer l'exactitude de l'approximation biriomiale en réduisarit la - 

largeur des intervalles d'age, pourvu que Rj reste large. Le résultat 

depend de Ia diminution de toutes les valeurs qi.j daris la limite. 

Signalons, toutefois, que l'hypothèse des risques indépendants est peut-être 

trop audacieuse. 

Le reste de la présente étude traitera des étapes ultérieures 

d'analyse, en supposant que l'approxirnation binomiale soit adequate. 1insi. 

l'approxirnation de la variance d'écharitillorinage de est '?1.j(1-J)/K). Ii 

est a noter que les differences entre les valeurs K.j (par exemple, la taille 

de l'échantillon) entrainent des differences de fiabilité entre les valeurs 

Ij, et que l'on se base sur ce fait pour décrire Ia composante de la 

variance comme "variance d'échantillonnaqe". 

3. 	InterprCtat ion des differences de mortalité entre lesDR 

La construction de tables de mortalité régionales et Ia presentation de 

données sur la mortalité dans des atlas peuvent dormer 1' impression qu'il 

convient de traiter des populations distinctes géographiquement cornrtle si 

elles étaient fermées aux migrations ou cornrae si, d'une nianière ou d'une 

autre, les differences de rnortalité dépendaient directement de la region. 

Toutefois, étarit donné que les liniites géographiques des DR sent déterniirées 



sans tenir compte des conditions de mortalité, les divergences entre les 

valeurs 	ne représentent pas des differences systérnatiques entre les 

populations des DR. 

Méme lorsque certains facteurs de risque de rnortalité sont rettement 

lies a Ia géographie, ii iie s'ensuit pas nécessairement que la geographie 

of fre une base importante pour la stratification de la population e<pcsée 

I 

au risque (par exemple, en formant des sc.us-populations qui comportent des 

risques relativement homogénes). Dans la mesure oCt les facteurs de risque 

comprennent des habitudes ou modes de vie personnels, on peut s'attendre a 

ce qu'ils varient considérablement au sein des populations des DR. 

titre 	d'exempie, 	citons 	le cas du mélanorne malin cutané. 

L'exposition rthpétée au soleil constitue un facteur de risque dans certains 

cas de cancer de la peau, et des facteurs puremnent géographiques comarie 

l'altitude et le climat peuvent exercer une influence directe. Toutefois, 

daris le cas du mélanome, des influences predominantes comprennerit la 

sensibilité de l'individu et l'intermittence de i'exposition. Par 

consequent, on pourrait représenter plus exactement des strates homoqries de 

risque en fonction de la profession (les personnes travaillarit a 

I'intérieur étant exposées a un plus grand risque que celles qui travaillent 

a l'extérieur), de la sensibilité (peau blanche, tendance a brler. etc.), 

et de la situation socio-économique (bronzage récrèatif, vacances d 1 hiver, 

etc.), plutOt qu'en fonction seulemerit de la qéographie (Elwood et autres, 

1985). 

1] 
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Les caractéristiques des 	individus, dont l'apparteriance a ure 	0 
population de DR plutOt quIA une autre rsulte d'un classement arbitraire, 

constituent une source de variabilité non systématique daris les estimations 

du risque moyen. Le classement peut correspondre a une repartition 

aléatoire de la population canadienne. Ainsi, la repartition des moyernes 

des DR reflétera la repartition des risques d'individus typiques au sein de 

la population nationale. C'est-à-dire qu'une densité de prc.babilité 

constitue une description adequate de la repartition des moyeines des DR, 

étant donné que la source de variabilité comporte une interpretation des 

fréq uences. 

4. 	Ajusteinent linCaire empirigue de Bay_dé à__çorrigj 

variabilité d'échantillonnage 

S 
On peut utiliser les méthodes linéaires empiriques de Bayes (LEE) pour 

estimer des vecteurs de moyennes aléatoires. On peut représenter une forme 

simple de méthode LEB corame estimation d'un vecteur paramétrique alCatoire 0 

au moyen d'une regression sur un vecteur de données observées y (Robbins. 

1983). L'objectif est de minimiser E O(y))-) , O1 0(y) est une fc'riction 

linéaire d'y estirnant 0. Dans la préserite application, les mCthodes LEB 

consistent a tasser chaque qj vers le centre de la repartition. L'arirnleur 

du rétrècissement est grande si la variance d'écharitillorinage d'un'j dorré 

est importante (c'est-à--dire en cas d'a.justement destine a ccrriger la 

var iabi 1 ité d' échant ii lonnage). 

Le rétrécissement des estimations dans le serfs de leur riloyenne qiobale 

fournit un compromis raisonnable entre l'utilisation de Ia rnoyenne globale 
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pour représenter chaque DR (cest--dirE' en supposant effectivernerit que Ia 

variance entre les DR est attribuable a la variabilité d'echantillonnage) 

ou l'acceptation de chaque estimation de DR saris rnc.dificaticri (c'est-à-dire 

en supposant effectivement que les DR represeritent des populations saris 

rapport entre elles). 

On utilise ure transformation de stabilisation de la variance afiri que 
AP 

chaque qj ait une variance d'échantillorrnaqe (asymptotiQue) indépendante de 

q.j.. La stabilisation de la variance est donnée par la modification de la 

transformation de l'arc sinus d'AnscombE ,  (1949): 

= 2 arc sinus (J(Dj + 3/8)/(Ki + 3/4)). 	 (3) 

La modification d'nscombe donne une stabilité accrue aux DR dans 

lesquelles K est petit, mais son effet est néglieabIe pour la olupart des 

DR examinées dans la présente application. Efron et Morris (1975) utilisert 

également une transformation de l'arc sirius appliquée a des dorrées 

binomiales dans le cadre d'urie méthode LEB. 

La variabilité entre les moyennes des DR est représentée dans le modéle 

suivant: 

tj = t. + (tj - t.) + uj = t. + ej, 

- 

oQ 	tj = 2 arc sinus ( '1q.j). 

(4) 

9inaloris que Var(ej) = v + 1/Kj, ci 1/Kj représente la variance biromiale 

(d'echar,tillonnage) d'uj compte tenu de la transformation de l'arc sirius et 

v représente la variance qui dépasse la variance d'echantillcrrage (c'est-a--

dire la variance entre les écarts des DR (tj-t.)). Mertic.nnc'ns err outre que 

Covtj, tj)=v. 

0 
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Les estimations de t et de v sont obtenues itérativernent. L'estimaticn 	0 
'. emploie l'inverse de La variance estirnée de chaque tj comme coefficient 

de pondération 

t.= 	(tj wmj) / 	wrnj, 	 (5) 

ou wmi = 1/(v + 1/Kj) avec sommat ion de m DR. 	Remarquons que si V était 

	

assez grand, les coefficients de pondératiori seraient presque eoaux (c'est- 	-. 

a-dire a peu près indépendants de K.j). 

Une estimation de v peut prendre La raêrne fcrrae qu' une estimation du 

maximum de vraisemblance en cas de normalité, avec un facteur de correction 

rn/(m-i). On peut utiliser cette formule pratique de calcul: 

A 

i+i = Lmi'm—i 	 (tj_t) wv.j 	/ 	wvj, 	 (6) 

oii wvj =(i/(i + 1/ viK$) 1 , avecvi+1 représeritant une estimation actuelle 

A 
et vi l'estimation antérleure. 11 est a noter que E(v) = v, cue les tcarts  

A 	A 	 11  

(tj-t) soient normaux ou autremerit. Si l'on dorrie une valeur de depart A t, 

on peut résoudre i'équation 6 d'une maniére iterative. On estime alors t a 

partir de l'équation 5 avec de nouveaux coefficients de pondCration, et on 

répéte le cycle jusqu'à La convergence. 

Le tableau 1 présente certains résultats des calculs de La variance. 

Ii indique des coefficients de variation (CV) et des pourcentages de La 

variance qui dépassent La variance d'éct - antillonnage (appelés pc.urceritages 

d'excêdent) pour chaque groupe d'âges. U s'aqit de mesures sommaires gui 

fournissent, d'une part, ure comparaisori des écarts-types non attribuables a 
l'échantillonnage par rapport a La moyenne et, d'autre part, La variance 

d'excédentaire relativement a La variance d'échantillornae. Les CV 

oscillent entre 8 % et 28 %, ce gui indique aue les écarts par rapport tk La 	is 
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0 	cnoyenne sont, d'une rnanire typique,iruportarits relativernent a la moyenne. 

l'eception du groupe de 0-1 an, les valeurs du pourcentage d'excédent sont 

toutes supérieures A 70 % (ce qui iridique que la majeure partie de la 

variabilité présentée dans les données est une variabilité non attribuable a 

l'echaritillonnage). Ces résultats rnoritrerut claire,nent qu'il existe des 

differences importantes entre les niveaux de mortalité présentés dans les 

données relatives aux DR. De méme, la rnoyenne globale ne constitue pas un 

indicateur uniformément adéquat des risques courus dans Ia pooulatiori. 

On peut tirer des estimations LEE types de risque (q') de l'equation 

suivante: 
, 	 A 

t'j = 2 arc sinus ( 'Vq'y) = t +[ v /(v +1/I<j)] ej, 	 (7) 

dans laquelle le facteur de rétrécissement appliqué a ej estirne le rapport 

entre Cov(tj, tj) et /Var(tj)(c'est-à-dire d'une rnanière araloue a celle 

d'une pente d'une droite de regression). Si l'on poursuit l'analogie avec 

la regression, la variance résiduelle /ar(t'j-tj) peut s'exprirner par la 

formule Var(t.j) - Cov(t.j,tj)/Var(tj), et est estimée par[v/cv + 1/KjJ 

(1/1(j). 

Un certain nombre d'auteurs (nc4tamrnent Louis, 1984, ainsi que Gayer et 

O'Muircheartaiqh, 1987) se sont inqulétés de la possibilité que les 

estimateurs LEE types n'effectuent un rétrécissement trop pciussé. 	Par 

exemple, l'observation selon laquelle la variance d échantillcri ,' 	(t i - 

t)/rn-1 est inférieure A v irnplique que la fonctiori de repartition empirique 

(FRE) de t'j n'approchera pas de la FRE de tj. Louis a propose l'emploi 

d'un estimateur LEE restreint qui fournit une approximation de la FRE de t, 

laquelle minimise l'écart par rapport aux estimations LEE types (c't-á-

dire en rniniriiisant 

J 
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wc.j(t*.j_tj)a): 

t* .j = 2 arc sinus ( 	q*j) =[wcj/(wcj+dl)J t'.j+2I(wc.j+d1)j, 	(3) 

oCi wcj est une estimation de 1/Var(t'j-t.j). 

Les paramtres d et dp sont des multiplicateurs de Lagrange chcisis 

de façon a ce que la mayenne de l'échantillon t* = t*j/rn et la variance 

de l'êchantillon (t*j_t*.)alm_1 fassent pendant a t et v, respectivernent. 

Les valeurs de d i  pour chaque sexe et groupe d'aes étaient obterues au 

moyen d'un algorithme secant. P la convergence, les valeurs approximatives 

de d 1  donnaient des écarts-types de l'échantillon qui diffèraient de de 

mains de 0,00001 (c'est-à-dire de moms de 0,01 % d'erreur daris tc.us les 

cas). Pprès avoir déterminé les valeurs de d 1 , on calculait le paramétre 

d en réarrangeant l'équation 8 et 	on obtenait 	des moyennes de 

l'échantillon qui concordaient exactemerit avec t dans chaque cas. 

Les estimations LEE restreintes t* .j sont des estimations raisonnables 

des quantiles de risque dans la uiesure oCi elles sont chacurie prcches de 

l'estimation LEB type corresporidante et ont un rapport de concordance êtroit 

avec la moyenne et la variance estirnées de tj. Airsi, les estimations t*j 

servent de base a l'évaluation des fonctions de densité de probabilité du 

risque de mortalité aprés a.justement destine a tenir compte des diffrences 

dans la fiabilité de Qj. 

5. 	Estimations de la fonctionde densité du risq ue  

L'estirnation non pararnetrique d'une fonction de densité de probabilité 

du risque de riorta1it6 vise a fournir une indication des caracteristiquas 	0 
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des repartitions dont ii faudrait tenir compte dans un mc.dèle paramétrique 

approprié. En ce sers, cette etape de I' analyse ccnstitue ure phase 

préliminaire. 	Toutefois, l'estimation de densité peut également donner des 

estimations de voisinae de pseudo-vraisemblance et 	des estimations 

d'échelle du risque de rnortalitè, et faciliter 1' interpolation vers des 

quantiles de risque sèparés par des espaces égaux. 

On peut èvaluer la qualité de l'ajustement d'un modéle de réfCrence 

paramétrique simple de t* en considérant la liriéarité ou l'absence de 

linéarité dans l'association entre les quantiles t* et les quantiles de 

référence prévus. Dans la présente application, les quantiles de rfCrence 

(désiqnés ci-aprés par la lettre z) 	sont tires 	d'une fonctiori 	de densité 

beta. 	La densité beta se présente sous la forme suivarite: 

fz = [z (1-z)J / Beta 	(b-c). 	 (9) 

cCi Beta (b,c) est la fonction beta. Les densités beta peuvent s'adapter 

une grande variété de formes de repartition et se prétent a la presentation 

de variables aléatoires limitées (t* est limitée par zero et 	). Les 

I' 

paramétres b et c sont choisis pour faire pendant A t/i' et v/rd. 

Silverman (1985) décrit un aluorithme de lissae pour des fcnctions 

spline cubiques, destine a la regression non paramétrique, qui sera utilisé 

ici a la fois pour fournir des estimations ajustées de t* et des estimations 

ajustèes des premieres dérivées dt*/dz.. L'algorithme minimise la foricticri 

du vecteur: 

(1-h) Lt*_t*zJ TWLt*_t*(z)1 + h$t* ht (: 	dt*(z), 	 (10) 

oCi t* est un vecteur des quantiles, t*(z) représente un vecteur des valeurs 

a.justèes (A partir de la regression sur z), t*'(z) représente les secondes 
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dérivées des valeurs ajustées, et W est ure 	matrice thagoriale des 

coefficients de pondération. 	Lee dérivées dt*(z)/dz estirnent le rapport 

entre la probabilité (connue) de z et la probabilité de t*(z). 	Ainsi, on 

peut représenter la non-linéarité dane l'asscciation entre t* et z par une 

densité empirique qui différe de la densité bta ajustée. 

Le paramètre h figurant dane l'équation 10 est un paramêtre de lissaqe, 

qui pondre par voie différentielle l'exactitude locale et l'ajustement 

global. A mesure que h s'approche de 1,0, l'algorithme représente la 

relation entre t* et z comme une transformation d'échelle de iccalisation 

(c'est-à---dire que la linéarité implique que t*"(z)=O). 	A rnesure que h 

s'approche de 0,0, l'alqorithme comprend implicitemerit autarit ce paramètres 

qu'il y a d'observations (c'est-a-dire a condition d'avoir 'me interpolation 

dare laquelle t*-t*(z)=0). 	On peut c'btenir une valeur appropr1e de h er 	0 
rninimisant lee erreurs de contrevalidaticn (Silverman, 1984). 

Comme lee valeure ajustées sont des quantiles estirnés, on peut 

calculer U a partir de 1' inverse des estimations des variances t*(z): 

Var?t*(z) = s° L (p(l-p)) / Cm f t*(z)i')1 , 	 (11) 

oCi p est une estimation appropriée de la FRE, m représente le nombre 

d'observations, et s 2  est un scalaire (Parzen, 1979). 	On obtient lee 

ordor,nées de probabilité flt*(z)}  a partir des ordcnr,ées de probabilité de 

divisées par l'estimation correspondante de dt*(z)/dz. 	Ainsi, on peut 

calculer par iteration l'algorithme de lissage pour des foncticns splire en 

mettant U chaque fois a jour grace aux estimations améliorées de ft*(z) et 

S.I. 	La rainimisation des erreurs de contrevalidation et l'usage itratif de 
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0 	l'équation 11 ont permis d'obterir des valeurs de h (pour chaque groupe 

d'àges), qui étaient situées dans l'intervalle de 0,76 a 0,99. 

On trouve dans les etudes de Bofinger (1975) et Parzen (1979) des 

details sur l'usage analogue de quantiles et de quantiles rnodèles en vim 

d'obtenir une estimation non parametrique de densité. On justifie 

l'utilisation du lissage pour une fonction spline en corsidérant cette 
I 

derniêre comme urie fonction de lissage (noyau) des moyennes mobiles,dotée 

d'une largeur de bande locale proportiorinée a la variance locale (Silverman, 

1984). 

On se sert ensuite des estimations t*(z) pour construire des tables de 

mortalité. A cette fin, on calcule q* en invertissant la transfc.rmation de 

9 	 - l'arc sinus (c'est-a-dire*=Lsin(t*(z)/2)') et on cbtierit des estimations 

de la fonction de densité de probabilité de q*  en appliquant le determinant 

jacobien de la transformée inverse a f(t*(z)). 

6. 	Résultats explicatifs 

Cette section présente des résultats intermédiaires qui illustrent 

l'analyse. La figure 1 donne un trace de q par rapport a q* pour les hommes 

faisant partie des groupes de 0-1 an et 50-54 ans. On a choisi ces groupes 

d'aqes parce que les repartitions étaient bien distinctes, mais pas au point 

de masquer compltement les details (par exemple en rCduisarit la resolution 

du trace). La figure 2 présente des traces correspondants des ratios de 

densité empirique. Les ratios de derisité, qui sont estirnés A partir des 

premieres dérivées a.justées obtenues ci-dessus, soulignent les differences 
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qui peuvent exister entre les fonctions de densit6 de risque de mortalité 	0 
empirique et les transformations des fonctions de densité beta a.justèe. 

En ce sens, les ratios de densité facilitent l'évaluation de la qualité de 

l'ajustement. Signalons que les ratios de densité représentés 

graphiquement ont été ajustés pour tenir compte du facteur d'échelle 

constant -Fr 

La pente d' une ligrie résistante ajustant 'qj comme fcnct ion de 	* .j peut 

fournir un indice général des effets du rétrécissement et du lisage. Chez 

les hommes de 0-1 an, la pente est de 1,33, ce qui iridique que la dispersion 

des risques de mortalité non ajustéS est genéralement plus élevée dans une 

proportion de 33 % que celle des risques ajustés. La perte cc.rresporidante 

pour les hommes de 50-54 ans s'établit également a 1,08. Chez les hcmmes. 

la pente maxirnale est de 1,33 (groupe de 0-1 an), alors qu'elle est de 1,21 0 
chez les femmes (de 35-39 ans). Les valeurs rainimales ccrrespondantes 

s'établissent a 1,03 chez les hommes de 20-24 ans et a 1,06 chez les fernmes 

de 65-69 ans. L'effet des a.justements sur Ia dispersion des estimations des 

risques de mortalité n'est pas considerable; cette cibservation ri'est pas 

compatible avec l'hypothese selon laquelle les estimations de Ia mcrtalité 

dans les petites regions sont généralemerit instables.. 

La figure 1 illustre les effets du rétrécissernent et du lissage sur la 

fonction'jj. Dans le groupe de 0-1 ar, l'extrémité supérieure (y compris 

sept valeurs aberrantes possibles ou plus) a été considérablernent réduite. 

Signalons que ce groupe d'ages a la plus faible proportion de variance non 

attribuable a l'échantillonnage de tous les groupes d'ages, ainsi que 

l'indiquent les valeurs du pourcentage d'excédent présentées au tableau 1. 	0 
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Par consequent, ce groupe d'.ages est plus fortewent influence par le 

rétrécissement que les autres groupes d'âges, ccrame le riiontre la perte de la 

ligne résistante mentionnée plus haut. 

La figure 2 donne une indication des differences qualitatives qui 

peuvent exister entre la repartition réelle des risques de mcrtalité et la 

densité beta qui était choisie comme repartition de référence. Par exemple, 

les ratios de densité pour les hommes de 50-54 ans s'établissent, en 

qénéral, a prés de 1,0. Ainsi, pour ce groupe d'ges, la derisité beta peut 

fournir un modéle adéquat de probabilité. Peut-étre est-il plus opportun 

d'utiliser un raodèle a deux paramètres (c'est-à-dire la mciyenne et la 

variance), qui semble convenir pour décrire la repartition des risques de 

mortalité pour ce groupe d'áqes. Par ccrtraste, les ratios de densité pour 

le groupe de 0-1 an représentent, che: les enfants en bas &ge, des risques 

de mortalité qui sont moms obliques et ont des extrérnités plus courtes que 

ce serait le cas dans une clensité beta. Cela est indiqué par Ia forrie de Ia 

fonction du ratio de densité, c'est-a-dire par le sommet au centre (valeurs 

1,0) et les valeurs peu élevées (valeurs '-. 1,0) aux extrérnités. On 

trouve plus souvent dans d'autres groupes d'ages des ratios de derisité 

sernblables a ceux des hornmes de 0-1 an (c'est-à-dire qui indiquent un manque 

d'ajustement) que des ratios de densité qui ressemblent A ceux des horarnes 

de 50-54 ans. Cela impliquerait qu'il serait peut-être nécessaire 

d'utiliser trois ou quatre paramétres pour évaluer la repartition des 

risques de mortalité pour la plupart des groupes d'âqes. 

Les résultats présentés ici sont influences par les oaram6tres de 

0 	rétrécissement qui figurent dans l'équation 8 (c'est-à-dire d 1  et th) ainsi 
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que par le choix du paraiaètre de lissage qui figure dans l'éauation 10 	0 
(c'est-à-dire h). Ainsi, bien que les résultats puissent iridiquer qu'un 

modle a quatre pararthtres serait plus appropriè qu'un modéle a deux 

paramètres, us ne constituent pas une base pouvant servir a des tests de 

signification (par exemple, des tests du rapport des vraisemblances). 

7. 	Tablesde mortalité guantiles 
I 

Les tables de mortalité du moment représenterit les conditions de 

mortalité du point de vue des durées de vie synthétiques achevées (par 

exemple, en formant des courbes de survie A partir de l'intégrale du prcduit 

A 
des probabilités de survie par age (1-q)). 	Les tables de mortalité 

quantiles constituent une qénéralisation des tables de rnortalité du rac.rier.t 

construites sur des sections qui traversent les repartitions ajustées de 

mortalité par age de q*. Ces sections relierit les quantiles correspondants 

de divers groupes d'ages. Les courbes de survie construites peuvent servir 

a évaluer la variabilité pendant la durée de la vie (par exempie, 

l'espérance de vie a la naissance, ou l'age median au décs). 

Le tableau 2 presente une comparaison de quotients de rnortalité publiés 

antérieurement (Nagnur, 	1986 - appelés estimations GLQBLES dans le 

tableau 2), avec des estimations qui utilisent les quotients de mc.rtalité 

ajustés pour les DR et les fonct ions de densité empirique. 	Cette 	p 

comparaison vise a valider les résultats des tables de ricrtalité présentées 

ici en démontrant que, sur le plan de l'importance, les estimations sont 

comparables a des estimations plus convertionnelles. 	En outre, pour la 

plupart des groupes d'ages, l'ordre des valeurs M0YENES. MPINES et 

0 
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0 	MOD%LES irdique clairement l'existence d'une asyrnétrie positive daris les 

repartitions de risque. 

Toutefois, aucune des estimations présentées au tableau 2 ri'est 

exactement comparable aux autres en tant qu'estimation de la même rnesure de 

localisation. Plus précisément, les estimations GLOBLES et MOVENNES 

different tellement que les premieres peuvent être présentées cornre une 

moyenne pondérée de qj avec Kj comme coefficient de pondératicn, alors que 

les secondes se rapportent a une rnoyenne pondérée ayant pour coefficient3 de 

pondération les inverses des variances empiriques. L'utilisaticri 'urie 

méthode de ponderation semblable a celle employee dans l'équation 5 

pourrait produire des differences rettement plus petites ertre les 

coefficients de pondération par rapport aux differences existent entre les 

tailles de population. Ainsi, l'observation selon laquelle des estimations 

qui utilisent des données relatives aux DR sont souvent plus 6lev6es que les 

estimations 6LOBALES plus converitiOnflelle5 peut dorinier a entendre pu'il 

existe Un biais dens les estimations GLOBflLES. En raison des differences 

existant dens ces méthodes particulières d'estimaticin, la question de savoir 

quel est l'estimateur pouvant produire le plus grand biais est tr:p complexe 

pour qu'on puisse la résoudre ici. Néanmoins, des donrées de pondération 

selon la taille de la population risquent de produire des résultats 

inadéquats. 

Le tableau 3 présente des estimations de la durée moyerne et riCciane de 

vie tirèes de certaines tables de mortalité quantiles. Ces estimations 

indiquent gue la variabilité dans les riEques courus au seiri de la 

0 	population canadienne est compatible avec une vaste garnme de durées de vie. 
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On peut obtenir une verification partiel]e de ces rCsultats en ccmparart les 

estimations de l'extremité infêrieure avec un groupe de Ia copulation 

canadienne qui a notoiremerit conriu une forte mortalitC pendant la rwrae 

période. En 1976, l'espérance de vie de Ia population des Indiens inscrits 

(représentant environ 1 % de la population caradienne) était de 60 aris pour 

les hommes et de 66 ans pour les femmes (Rowe et Norris, 185). Les 

estimations basées sur les tables de mortalité quartiles sont moirs extremes 

que les estimations relatives a la population des Indiens inscrits, ce qui 

peut indiquer que les estimations quantiles sort prudentes. 

Le tableau 3 donne un aperçu des tendances récentes de la mcrtalité au 

Canada. Pendant les deux dernières décermies, l'espérarice de vie au Canada 

s'est accrue d'au moms un an pendant chaque période de cinq ens. De telles 

augmentations ne sorit pas iraportantes comparativenierit aux irtervalles 

quartiles présentés au tableau 3. %i ce propos, ii est bon de se demander i 

ces terdances résulterit d'arnélic'ratic'rs gérierales de la sante ou 

d'arnéliorations qui sort particulières a une partie de Ia population, c'est-

a-dire de se poser la question de savoir si les rCpartiticiris des risques 

relatives a des periodes antêrieures seraient décalées vers le haut OU Si 

leurs extrémités supérieures seraient allongées par rapport aux rCpartiticins 

de 1976. La distinction influe sur nos previsions des teridances futures de 

la mortalité. 

Les tables de mortalitE quartiles servent a concenitrer l'atteniticr sur 

deux éléments de la description des conditiors de niortalité dans des 

populations hétéroqéres. Ii s'aqit du besoin de tenir ccrnpte des 

differences entre individus du méme age, et de la nécessité de considérer 
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les differences gui peuvent exister dars le rime grcupe d' irdividus a divers 

ages. On peut ccinstruire des cc'urbes de survie en déterrainant a la fois une 

repartition des risques a chaque Age et en traçant une vcie a travers la 

suite des repartitions de risques. Ii y a lieu de croire que les fumeurs 

qui arrêtent de fumer suivent une voie différente de celle des furneurs qui 

ne cessent pas de funier. Les tables de mortalité quantiles représentent des 

parcours traversant les repartitions des risques, qui scnt, en UT sBn5 

déterminés a la naissance. 

8. 	Discussion 

On peut résurner les prirrcipaux résultats de cette étude de la rnariêre 

su i vant e: 

La variabilité entre les quotients de mortalité par are. pour de 

petites regions, reflète en majeure partie Ia variabilité qui existe dans 

les risques de mortalité plutôt que l'instabilité des estimations relatives 

aux petites regions. 

Les differences eritres les rnoyennes des DR sort suffisarnmert 

grandes pour avoir de l'importance sur les plans 	descriptif cu de 

l'élaboration des politiques, méme après l'a.justement destine a terir ccmpte 

de la variance d'echantillonnaqe et aprés le lissage. 	Par exemple, les 

tendances récentes de la mortalité nationale représertées par des 

chanqements dans l'espérance de vie peuvent refléter une contraction dans 

les extrémités des repartitions des risques plutôt que des dcalaees au 

centre. 

Les tables de mortalité quartiles extremes donr:ent ure description 

directe de l'étendue des risques de mortalité dans une population hétéroaène 
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en représentant les meilleures et les pires durées de vie synthétiques qui 

cnt compatibles avec les données. Les tables de mortalité quar.tile 

fournissent également des estimations de la dispersion prés du centre des 

repartitions des risques de rnortalité. 

	

L'interprètation de ces résultats depend de l'hypothèse selon laquelle 	2 

les populations des DR peuvent constituer des échantilloris représentatifs de 

personnes exposées A des risques iridépendants. Cette opinion est trés 

différente de celle qui suppose explicitement ou irnplicitement la presence 

d'effets particuliers a la region. Par ailleurs, c'est Cgalement une 

opinion qui s'accorde rnieux avec des conditions de rnortalité dans lescuelles 

la maladie contagieuse jcue un rôle relativernent secondaire alors que le 

mode de vie joue Un role important. 

Ces résultats pourralent inciter le chercheur a effectuer ure analyse 

plus approfondie des données sur la rnortalité fragrientées a in niveau de 

precision détaillé. Les etudes complémertaires pourraiert se servir de 

variables de fragmentation qui ne peuvent être considérèes comrne non 

systérnatiques (comnie l'état matrimonial), en plus d'utiliser un niveau de 

resolution géographique plus poussé . Mais, pour 1' instant la répétitior: de 

ce travail sur plusieurs périodes pourrait constituer le meilleur complement 

de la présente analyse. 
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TABLEAU 1 

Mesures sommaires ne la variabilité 
dans les risques de mortalité de la population 

des divisions de recensement 
Marc sinus transforme 

A 	 A 

la tj de qj) 

HOMMES FEMMES 

GROUPE Coefficient de 	Pourcentage 	Coefficient de Pourcentage 
D'AGES variation 	d'excédent variation d'excédent 

4 

0-1 14.7 50.1 16.3 50.1 
1-4 28.4 82.1 26.2 74.6 
5-9 24.8 77.8 27.5 76.1 

10-14 24.7 79.7 27.3 76.0 
15-19 23.0 91.3 25.0 81.5 
20-24 25.4 92.8 27.3 81.0 
25-29 21.4 86.7 26.0 78.7 
30-34 20.5 84.0 24.0 76.9 
35-39 19.1 82.7 20.2 73.6 
40-44 16.4 82.7 16.8 72.3 
45-49 13.7 83.5 17.6 80.7 

50-54 
55-59 

11.5 
11.3 

84.2 
87.6 

14.3 
13.2 

78.5 
81.9 

60-64 9.6 87.8 12.1 82.7 
65-69 8.7 86.7 12.5 84.9 
70-74 9.3 89.5 9.7 80.6 
75-79 9.0 88.2 10.1 75.7 
80-84 8.2 84.6 11.1 88.0 
85-89 9.2 85.0 9.1 77.7 

Coefficient de variation = 100 'i v / t 

Pourcentaqe d'excédent - Variance qui dépasse Ia variance d'échantillorinage 
en pourcentage de la variance totale = 100 Cm ) / 	( + 1/Kj) 

A 	 -  
t - moyenne estimée, v - variance non attribuable a l'échantillonnage 
Kj - taille de la population, m - 259 divisions de recensement 

9 
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Tableau 2 

Comparaison entre des estimations de localisation 
pour des quotients de mortalité q 

ESTIMflTIONS 

GE GLOBALES MOVENNES MDIANES MODALES 

HOMMES 
0-1 0.0141 0.0149 0.0146 0.0143 

1-4 0.0032 0.0042 0.0039 0.0034 

5-9 0.0023 0.0033 0.0032 0.0029 

10-14 0.0021 0.0030 0.0028 0.0025 

15-19 0.0075 0.0092 0.0087 0.0077 

20-24 0.0093 0.0117 0.0111 0.0099 

25-29 0.0074 0.0092 0.0088 0.0081 
30-34 0.0078 0.0098 0.0095 0.0089 

35-39 0.0107 0.0123 0.0118 0.0110 

40-44 0.0164 0.0183 0.0178 0.0169 

45-49 0.0273 0.0284 0.0279 0.0270 

50-54 0.0439 0.0442 0.0437 0.0428 

55-59 0.0693 0.0694 0.0687 0.0675 

60-64 0.1053 0.1050 0.1054 0.1068 

65-69 0.1557 0.1507 0.1499 0.1486 

70-74 0.2281 0.2224 0.2219 0.2224 

75-79 0.3234 0.3179 0.3165 0.3174 

80-84 0.4508 0.4467 0.4453 0.4459 

85-89 0.5989 0.6214 0.6207 0.6131 
FEMMES 

0-1 0.0114 0.0123 0.0120 0.0115 

1-4 0.0025 0.0035 0.0033 0.0032 

5-9 0.0015 0.0024 0.0023 0.0020 

10-14 0.0013 0.0020 0.0018 0.0016 

15-19 0.0026 0.0036 0.0034 0.0030 

20-24 0.0027 0.0036 0.0034 0.0030 

25-29 0.0028 0.0036 0.0034 0.0028 

30-34 0.0038 0.0047 0.0044 0.0039 

35-39 0.0059 0.0072 0.0070 0.0067 
40-44 0.0091 0.0103 0.0101 0.0097 

45-49 0.0152 0.0151 0.0147 0.0144 

50-54 0.0218 0.0227 0.0225 0.0220 

55-59 0.0339 0.0342 0.0338 0.0330 
60-64 0.0512 0.0513 0.0511 0.0515 

65-69 0.0800 0.0795 0.0794 0.0804 

70-74 0.1267 0.1282 0.1279 0.1287 
75-79 0.2010 0.2037 0.2024 0.2010 

80-84 0.3222 0.3318 0.3324 0.3337 

85-89 0.4866 0.4965 0.4919 0.4817 

EST I MAT IONS 6LOBALES - telles que publiées dans l'étude de Nagnur (1986)-

basées sur les rappor s entre le nombre total de décés et la population 

tot ale. 

ESTIMATIONS MOVENNES, MEDIANES, MODALES - telles que déterminées par les 

estimations empiriques de Bayes des risques de rnortalité et les densités de 
probabilite empirique. 
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Tableau 3 

Estimations quantiles de la durèe de vie 

Espérance de vie ge rnéa.ian 
Duantile a ia naissance au dêcès 

ROMMES FEMMES HOMMES 	FEMMES 

1% 63.4 71.4 68.9 77.0 
5% 65.5 73.4 70.5 78.4 

10% 66.5 74.3 71.2 79.1 
25% 68.2 75.7 72.5 80.2 
50% 69.8 77.1 73.8 81.1 
75% 71.4 78.5 75.2 82.1 
90% 72.8 79.7 76.4 83.0 
95% 73.7 80.5 77.1 83.6 
99% 75.3 82.0 78.4 84.8 

ESTIM1TI0NS MOVENNES 69.6 77.0 73.7 81.0 
ESTIMflTIONS MODPLES 70.2 77.4 74.0 81.2 
£STIMTIONS GLUBLES 70.26 77.70 73.8 81.3 

Les estimations MOYENNES et MODALES sont tirèes des quotients de mortalité 
présentés au tableau 2. 

ESTIMf1TIONS 6LOB1LES - l'espérance de 'vie préseritée est celle qui est 
publiée dans l'ètude de Nagnur (1986) - les ages medians au dêcs sont 

interpolés a partir de la courbe de survie publiée. 

0 
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