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RESUME
La présente étude examine la répartition 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 quingquennaux. Ces estimations sont tirees
de données sur la mortalité par 4ge dans des petites reénions, apres

ajustement destiné a tenir compte de la variabilité d’échantillonnage.

La variabiliteé dans les données sur la mortalité représentait en
majeure partie la variabilité existant dans les risques plutoet que
1’ instabilitée des estimations en provenance de populations a faible
effectif. La variabilité des risques est indiquée dans des tables de
mortalité gquantiles, lesquelles regroupent des tables de mortalite, dont
chacune repose sur des estimations des risques a des quantiles fixes des

répartitions des risques par dge.



Les estimations des quantiles d'espérance de vie & la naissance et
d'4ge médian au déceés donnent des mesures sommaires de la repartition des
risques. Selon les estimations, les intervalles interquartiles pour
1'espérance de vie s'établissent a 3,2 ans chez les hommes et a 2,8 chez les

femmes.

) 5 Introduction

La présente étude examine la description statistique de la variabilite,
entre de petites régions, des quotientS de mortalité par dge .gix) dans
1'intervalle d’age [ x,x+n), en cas de survie Jusqu’a 1’dage x. Dans la
plupart des cas, n est égal & cing. Les données, qul sont des moyennes des
statistiques annuelles portant sur la période 1975-1977, comprennent des
estimations .a(x) pour les deux sexes dans chacune des &539 régions
géographiques du Canada. Les unités pgeéographiques sont 1les divisions de
recensement (DR), qui correspondent aux comtés ou a d’autres unites
administratives infraprovinciales. La définition exacte différe d'une

province a 1’autre.

Les 259 DR représentert toutes les régions du Canada, & 1'exception du
Yukon, des Territoires du Nord-Ouest et de la partie la plus septentrionale
du Québec (Nouveau—Ruébec). Bien que les populations de nombreuses DR
soient importantes du point de vue du statisticien, elles sont généralement
inférieures & la taille que les démographes jugent d?habitude requise pour
la construction de tables de mortalité. Les démographes admettent souvent
en postulat que des populations de 100 000 habitants cu moins fournissent

des estimations instables des gquotients de mortalite.




L'étude présente deux caractéristiques que 1'on ne rencontre pas
souvent dans 1'analyse des tables de wmortalite. Premiérement, on suppose
que les estimations de ,gi(x) sont soumises 4 une variabilite qui est
analogue & la variabilité d’échantillonnage. Deuxiémement, les observations
sont censées venir d’une population qui posséde une répartition héterogene
des risques de mortalité. L'hétérogénéité se rapporte aux divergences dans
les niveaux de risque et provient des différences qui existent entre les

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

Chaque DR est traitée comme un échantillon de la peopulation canadienne,
qui est choisi sans tenir compte des conditions de mortalité. Par
conséquent, chagque .a(x) est une moyenne calculée pour des personnes dont
les risques de mortalité sont censeés étre hétérogénes. La variance
d' échantillonnage de ;a(x) est déterminée par la variance des risques
inobservés au sein des DR et par la taille de 1la population des DR. 11
existe des différences marquées entre la taille des populations des DR.
Selon le recensement de 1976, les chiffres de la population des DR examinées
dans 1'étude allaient de 1 S00 habitants & 2,1 millions d'habitants. Ainsi,
une description de la répartition des risques neécessite l'utilisation

simultanée des estimations .q(x), qui ne sont pas fiables au meme degre.

L'étude vise & décrire d'une maniére plus compléte les cornditions de
mortalité au sein des populations nationales. A 1’intérieur de chaque
intervalle d’'age, on calcule des estimations non paramétriques des fonctions
de densité de probabilité des risques de mortalite. Ces estimations

fournissent une méthode souple d'évaluation de 1'iregalite existant dans les



risques de mortalité (par exemple, au moyen d’indices de dispersion basés

sur des quantiles).

Comme résultat de 1'estimation de densité, on construit des tables de
mortalité du moment en reliant les estimations des risques par dge qui
correspondent & un quantile donné, et on les appelle tables de mortalite
quantiles. Cette approche différe du groupement plus conventionnel des
estimations des risques par d4ge correspondant & une population définie
geéographiquement. On calcule les tables de mortalité gquantiles pour des
groupes d'ages (par exemple, en construisant des tables de mortalite
quantiles abrégées). Ces derniéres servent a illustrer une meilleure
description de la mortalité pour une pcpulation nationale héteérogene. Dans
d*autres buts que celui de donner un exemple, il serait preférable

d’utiliser des tables de mortalité quantiles par anrnée d’age.

Le présent article insiste sur les tables de mortalité quantiles. Pour
justifier la décision de les baser sur des donnees relatives aux DR, 1l faut
tenir compte des différences de fiabilité entre les estimations .a(x).
C'est-a-dire que les tables de mortalité devraient refléter 1'hétérogeneite
dans la mortalité, plutét que 1'instabilité des estimations portant sur des
petites regions. 11 faut en outre que la variabilité entre les moyennes
relatives aux DR soit aldéatoire , pour que l'on puisse valablement decrire
la répartition des risques par une densité de probabilité. Les deux
sections qui suivent immédiatement cette introduction abordent ces aspects
du probléme d'estimation. La section 2 décrit 1'estimateur .g(x) et une

approximation de sa variance. Dans la section 3, on preétend que le




groupement géographique des données peut servir de base pour estimer la

répartition des risques dans l'ensemble de la population canadienne.

L'estimation de la répartition des risques se fait en deux étapes: (1)
la section 4 décrit 1'ajustement des observations afin de déterminer la
variabilité d'eéchantillonnage par une méthode linéaire empirique de Bayes,
et (2) on obtient, A la section 5, des estimations non paramétriques
ajustées de la densité de probabilité des risques, selon 1' 4ge. La
section 6 donne certains résultats explicatifs pour deux groupes d’ages,
chez les hommes. La section 7 fournit des résultats tirés de certaines
tables de mortalité quantiles. Enfin, la section 8 présente des remargues

en guise de conclusion.

. Variabilité d'échantillonnage

Le fait d'attribuer une variance d'"échantillonnage" aux estimations
des quotients de mortalité peut etre sujet a controverse si 1’ erregistrement
des déces est complet et le sous-dénombrement du recensement négligeable.
Dans ce cas, les taux de mortalité peuvent étre considéres comme des valeurs
exactes. Cette opinion ne tient aucun compte des facteurs ne se repétant
pas et essentiellement imprévisibles gui influencent la mortalité d’une
population pendant une période donnée (par exemple, températures extrémes,
etc.) Brillinger (1986) présente une base précise pour décrire la
“variabilite naturelle”, et applique un modele 4 la mortalitée des
gnadiennes pendant la période 1926-1982. Divers autres modeles sont
présentés dans les commentaires de discussion qui suivent 1'étude de

Brillinger.



On représente de la maniére suivante les valeurs observeées [a(x)J pour

la DR j selon 1'équation de Chiang (1972), (en se servant de la notation

actuarielle):

JGO0J = D00/ IE wP) + (nmpalx)) LDO0GT /o n{

o Dix) 3/K(x) j, (1)

dans laquelle ,D(x)j correspond au nombre annuel moyen de déces pendant la
période 1975-1977 chez les personnes 4gées de x & x+n ans, .Fi(x))
représente la population du recensement de 1976, et ,a(x) désigne le nombre
moyen d!années vécues dans 1'intervalle d'age par une personne déceédée
pendant la période observée. Le dénominateur qui figure dans 1'équation |
est une estimation de la population annuelle exposée au risque. Dans le
reste de 1'étude, on traitera le dénominateur K(x)j comme s’'il s’apissait

d'une valeur exacte.

Les nombres de deécés par é&ge et DR sont tirés de tctalisatieons
spéciales fournies par la Division de la santé, de Statistique Canada. Les
chiffres de la population provienment de la base de domnées du recersement
de 19376. Signalons que les chiffres de la population ont été arrondis de
fagon aléatoire & des multiples de 3, conformément aux exigences requises

pour les totalisations du recensement destinées a 1’usage public.

Pour les groupes d'dges (0-1 an) et (1-3) ans, ,a{x) était tire des
tables de mortalité masculine et féminine abreégées pour le Canada pendant la
période 1975-1977 (Nagnur, 1986). Pour tous les autres groupes d'ages, on
admettait en postulat que ,a(x) avait la valeur 2,5 ,[(c'est-a-dire, en
supposant une répartition uniforme de déces). Ce dernie; procédé représente

une premiére approximation. On dispose d'autres approximations plus




complexes (voir, par exemple, Keyfitz et Frauenthal, 1375), mais il est
difficile d’évaluer 1'opportunité de ces méthodes lorsqu’on les appligue a
de petites populations qui sont soumises & des migrations importantes. Par
conséquent, on n'utilise dans la présente étude qu’ une premiére

approximation, c'est-a-dire une stratégie préconisée par Hoem and Jensen

(13982) et d'autres auteurs.

Désormais, on omettra, pour simplifier les expressions, le n souscrit
indiquant 1'étendue de 1'intervalle d'age ainsi que la notation représentant
la dépendance a l'égard de 1’4age. Toute 1'analyse qui suit s’applique d’une

maniére indépendante a4 chaque intervalle d'dage.

On peut présenter un modéle statistique de la variabilite de EJ de la
maniére suivante. Supposons que 1) so1t une variable aleatcire de
Bernoulli représentant des risques possibles de mortalité pour 1’individu 1,
dans la DR j au sein de 1'intervalle d'4ge approprié. Qi) prend la valeur |
(qui représente un déceés) avec la probabilité qij, et la valeur 0 avec la

probabilité 1-qij. Ainsi, qi1j représente un risque personnel de déces.

Le nombre de déceés hypothétiques dans la DR j est dorné par la scmme
(supérieure & 1) des risques personnels. Le nombre de deécés observés (par
exemple, Dj) correspond & la somme des réalisations'aij (prenant la valeur 1
en cas de décés de la personne et O dans les autres cas) de la variaole
aléatoire Qij, de sorte que 1'équation 1 fournit un estimateur du ricsque
moyer. La variance réelle du nombre de décés observés (en supposant des

risques indépendants) est donnée par 1'équation suivante:

var(Dj) = $ qij (1 - qij), (2a)



que 1'on peut récrire de la maniére suivante:

Var(Dj) = Kj gq.j 1-g.j) - 2 (qij - q.j)*, (2t
dans laquelle g.j représente la moyenne des risques personnels. L'équation
2b indique qu'une variance binomiale de Dj donne la variance maximale dans
toutes les répartitions des risques personnels Kj avec la moyenne d.j. On
peut améliorer 1'exactitude de 1'approximation binomiale er reduisant la
largeur des intervalles d'age, pourvu que Kj reste large. Le résultat
dépend de la diminution de toutes les valeurs gij dans la limite.
Signalons, toutefois, que 1'hypothése des risques indépendants est peut-etre

trop audacieuse.

Le reste de la présente étude traitera des eétapes ultérieures
d*analyse, en supposant que 1'approximation binomiale scit adéguate. Rinsi,
1’ approximation de la variance d’eéchantillcrmage de'aj est ﬁj(14aj)/Kj. 0]
est & noter que les différences entre les valeurs Kj (par exemple, la taille
de 1'échantillon) entrainent des différences de fiabilité entre les valeurs
ﬁj, et que 1'on se base sur ce fait pour décrire la composante de la

variance comme "“variance d'échantillonnage”.

3. Interprétation des différences de mortalité entre les DR

La construction de tables de mortalité régionales et la présentation de
dormeées sur la mortalité dans des atlas peuvent dormer 1'impression qu’il
convient de traiter des populaticns distinctes gécgraphiquement comme si
elles étaient fermées aux migrations cu comme si, d'une maniére ou d’une

autre, les différences de mortalite dépendaient directement de la région.

Toutefois, étant donné gue les limites gécgraphiques des DR sont détermineées




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

valeurs aj ne représentent pas des différences systématiques entre les

populations des DR.

Méme lorsque certains facteurs de risque de mortalité sont rettemert
liés A la géographie, il ne s'ensuit pas nécessairement que la gécgraphie
offre une base importante pour la stratification de la population exposeée
au risque (par exemple, en formant des scus—populations gqui comportent des
risques relativement homogénes). Dans la mesure ou 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 populaticns des DR.

A titre d'exemple, citons le cas du mélanome malin cutané.
L'exposition répétée au soleil constitue un facteur de risque dans certains
cas de cancer de la peau, et des facteurs purement geographiques comme
1'altitude et le climat peuvent exercer une influence directe. Toutefois,
dans le cas du mélanome, des influences prédominantes comprennent la
sensibilité de 1'individu et 1' intermitterce de 1'expcosition. Par
conséquent, on pourrait représenter plus exactement des strates homogegnes de
risque en fonction de la profession (les personnes travaillant a
1'intérieur étant exposées & un plus grand risque que celles qui travaillent
3 1'extérieur), de la sensibilité (peau blanche, tendance a braler., ete.),
et de la situation socio—économique (bronzage reécreéatif, vacances d’'hiver,

etc.), plutét qu'en fonction seulement de 1la geécgraphie (Elwood et autres,

1983).



10

Les caractéristiques des individus, dont 1'appartenance a ure
population de DR plutét qu'a une autre résulte d'un classement arbitraire,
constituent ure source de variabilité non systématique dans les estimations
du risque moyer. Le classement peut correspondre a une répartition
aléatoire de la population canadienne. Ainsi, la répartition des moyermes
des DR reflétera la répartition des risques d’individus typiques au sein de
la population mnationale. C'est-a-dire qu'une densité de prcbabilite
constitue une description adéquate de la répartition des moyennes des DR,

dtant dornné que la source de variabilité comporte ure interprétaticn des

fréquences.

4, Ajustement linédaire empirique de Bayes _destiné 4 corriger la

variabilité d'échantillonnage

On peut utiliser les méthodes lindaires empiriques de Bayes (LEL) pour
pstimer des vecteurs de moyermes aléatoires. On peut représenter une forme
simple de méthode LEB comme estimation d'un vecteur paramétrigue aléatoire 9
au moyen d'une régression sur un vecteur de donnees cbservées y (Robbins,
1883). L'objectif est de minimiser E{ Dlyd)-p }“, ol @(y) est ure fonction
linéaire d'y estimant 0. Dans la présente application, les méthodes LEB
consistent & tasser chague gqj vers le centre de la répartition. L’ampleur
du rétrécissement est grande si la variance d’échantillconnage d’un'aj dorirne
est importante (c'est-a-dire en cas d’ajustement destiné a corriger la

variabilité d!échantillonnage).

Le rétrécissement des estimations dans le sens de leur moyerme globale

fournit un compromis raisonnable entre 1'utilisation de la moyenne globale

P




5],

pour représenter chaque DR (c'est-a-dire en supposant effectivement gue la
variance entre les DR est attribuable a la variabilite d'echantillonnage)
ou 1'acceptation de chaque estimation de DR sarns mcdification {(c’est-a-dire
en supposant effectivement que les DR représentent des populations sarns

rapport entre elles).

On utilise ure trarnsformation de stabilisation de la variance afin que
chaque Ej ait une variance d’échantillonnage (asymptotigue) indépendante de
g.j. La stabilisation de la variance est donnee par la modification de la
transformation de 1'arc sinus d’Anscombe (1343):

tj = 2 arc sinus (A (Dj + 3/8)/(Kj + 3/4)). (3)

La modification d’'Anscombe dorne une stabilité accrue aux DR dans
lesquelles K est petit, mais son effet est négligeable pcur la plupart des
DR examinées dans la présente application. Efron et Morris (1375) utilisent
également une transformation de 1’arc sirus appliquée & des dornees

bincmiales dans le cadre d'une méthode LEB.

La variabilité entre les moyennes des DR est représentées dans le modeéle

suivant:
DY
tj =t + (tj - ) +uj=¢t. +ej (4)
—_
ou tj = 2 arc sinus { ~q.j).
Signalons que Var(ej) = v + 1/Kj, ot 1/Kj représente la variance binomiale

(d' échantillonnage) d'uj compte teru de la transfocrmation de 1'arc sinus et
v représente la variance gui dépasse la variance d'échantillcnnage (c'est-a-
dire la variance entre les écarts des DR (tj-t.)). Menticrnnons en cutre que

Cov{tj, tj)=v.
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Les estimations de t et de v sont obtenues itérativement. L'estimaticn

t. emploie 1’inverse de la variance estimée de chaque tj comme coefficient

de pondération:
Vs @A
t. = %(t‘j wnj) /S wmj, (s)
ou wmj = 1/(3 + 1/Kj) avec sommation de m DR. Remarquons que si v était

assez grand, les coefficients de pondératicn seraient presque eégaux (c’est-

d~-dire 4 peu prés indépendants de Kj).

Une estimation de v peut prendre la méme forme gqu'une estimation du
maximum de vraisemblance en cas de normalité, avec un facteur de correction
m/(m-1). On peut utiliser cette formule pratique de calcul:

Vitet = fmsem-n] % (%'j—ﬁ) wej * /% wj, (6)

ol wv] =£:1/(1 -+ 019/ Qin})j, avec';i+1 représerntant une estimation actuelle
et @i 1’estimation antérieure. Il est a rnoter gue E(C) = v, gue les écart:s
ékj-;) soient normaux ou autrement. Si 1'on dorne une valeur de départ a %,
on peut résoudre 1'équation 6 d'une maniére itérative. On estime alors % a

partir de 1'équation 5 avec de nouveaux coefficients de ponderation, et on

répéte le cycle jusqu’a la convergence.

Le tableau 1 présente certains résultats des calculs de la variance.
Il indique des coefficients de variation (CV) et des pourcentages de la
variance qui dépassent la variance d'échantillonnage (appelés pourcentages
d? excédent) pour chaque groupe d’ages. [l s'agit de mesures sommaires quil
fournissent, d'une part, ure comparaisorn des écarts-types ncn attribuables a
1’ échantillonnage par rapport & la moyerme et, d’autre part, la variance
d’ excédentaire relativement & la variance d’échantillormage. Les CV

cscillent entre 8 % et 28 %, ce qui indigque que les écarts par rapport & la
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moyerne sont, d'une maniére typique,importants relativement a la moyenre. R
1’exception du groupe de 0-1 an, les valieurs du pourcentage d’ excédent sont
toutes supérieures & 70 % (ce qui indigque que la majeure partie cde la
variabilité présentée dans les données est une variabilité non attribuable a
1’ échantillonnage). Ces résultats montrent clairement qu'il existe des
différences importantes entre les niveaux de mortalité présentés dans les
données relatives aux DR. De méme, la moyenne globale ne corstitue pas un

indicateur uniformément adégquat des risques courus dans la population.

On peut tirer des estimations LEB types de risque (g') de 1'eguaticn

suivante:

—_— " S A A g
t'j = 2 arc sinus ( 'V q'j) =t + / +1/Kj)} 2J, (7)
dans laquelle le facteur de rétrécissement appliqué A ej estime le rapport
entre Cov(%j, tj) et /Var(%j)(c'est—a—dire d*une maniére analcogue 2 celle
d’une pente d'une dreoite de régression). Si 1'on poursuit 1’analcgie avec
la régression, la variance résiduelle Var(t’j-tj) peut s’exprimer par la
formule Var(tj) - Cov(;j,tj)'/Var(tj), et est estimee par[;a/(; & l/Kja
(1/Kj).

Un certain nombre d?auteurs (nctamment Louis, 1984, ainsi que Gaver et
O'Muircheartaigh, 1987) se sont inquiétés de la possibilité que les
estimateurs LEB types n'effectuent un rétrécissement trop pousse. far
exemple, 1'ocbservation selon laquelle la variance d'échantillon 2 (-
%)*/m—i est inférieure a v implique que la fonction de répartition empirique
(FRE) de t'j n'approchera pas de la FRE de tj. Lcuis a proposé 1'emploi
d’un estimateur LEB restreint gqui fournit une approximation de la FRE de tj,

laguelle minimise 1'écart par rapport aux estimations LEE types (c’est-a-

dire en minimisant
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2 woj Comj—£ jren;
t#j = 2 arc sinus ( \ g*j) =[ wcj/(wej+dl) ] t'3+:§2/(wc3+d1ij, (8)

ol wcj est une estimation de 1/Var(t’j-tj).

Les paramétres d, et d; sont des multiplicateurs de Lagrange chcisis
de fagon & ce que la moyenne de l'échantillon t*. = 2 t*j/m et la variance
de 1'échantillon 2 (t*j-t*,)? /m—1 fassent pendant a'i et C, respect ivement.
Les valeurs de d, pour chagque sexe et groupe d'dges etaient obterues au
moyen d'un algorithme sécant. A la convergence, les valeurs approximatives
de d, donnaient des écarts-types de 1'échantillon gqui différaient de ¥V de
moins de 0,00001 (c'est-a-dire de moins de 0,01 % d'erreur dans tcous les
cas). Aprés avoir déterminé les valeurs de d,, on calculait le paramétre
da en réarrangeant 1’equation 8 et on obtenait des moyennes de

A
1’échantillon qui concordaient exactement avec £ dans chaque cas.

Les estimations LEPR restreintes t#*) sont des estimations raiszonnables
des quantiles de risgque dans la mesure oui elles sont chacune proches de
’estimation LEB type correspondante et ont un rapport de concordance etroit
avec la moyenne et la variance estimeées de/%j. Ainsi, les estimations t#j
servent de base & 1'évaluation des fonctions de densité de probabiliteé du

risque de mortalité apreés ajustement destire a tenir compte des differences

dans la fiabilité de 4j.

95 Estimations de la fonction de densité du risque

L'estimation non paramétrique d'une fonction de densité de probabilite

du risgque de mortalite vise a fournir une irndication des caractéristiques
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des répartitions dont il faudrait tenir compte dans un mcdele paramétrique
approprié. En ce sens, cette étape de 1'analyse constitue ure phase
préliminaire. Toutefois, 1’estimation de densité peut également donner des
estimations de voisinage de pseudo-vraisemblance et des estimations
d'échelle du risque de mortaliteé, et faciliter 1’interpolation vers des

quantiles de risque séparés par des espaces égaux.

On peut évaluer la qualité de 1’ajustement d'un modéle de référence
paramétrique simple de t* en considérant la linéarité ou l'absence de
lindariteé dans 1'association entre les quantiles t* et les quantiles de
reférernce prévus. Dans la présente application, les guantiles de reférence
(désignés ci-apreés par la lettre z) sont tirés d’une fonction de densite
beta. La densiteé béta se présente sous la forme suivante:

fiz] =[z*-+ (1-2)e-+] /7 Beta (b-o), (9)
ou Béta (b,c) est la fonction béta. Les densités béta peuvent s’adapter a
une grande variété de formes de répartition et se pretent & la présentation
de variables aldatoires limitées (t* est 1limitée par zéro et ' ). Les

paramétres b et c sont choisis pour faire pendant At/ et vine.

Silverman (1985) décrit un algorithme de lissage pour des fonctions
spline cubiques, destiné a la regression non paramétrigue, qui sera utilise
ici 4 la fois pour fournir des estimations ajustées de t* et des estimations
ajustées des premiéres dérivées dt#/dz. L’algorithme minimise la forcticn
du vecteur:

(1-h) Lt*-t*(z)] *Nf_t*-t*(z)] + hS tet(x)e dteiz), (10)
ot t# est un vecteur des quantiles, t#(z] représente un vecteur des valeurs

ajustées (34 partir de la régression sur z), t*"(z) représente les secondes
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dérivées des valeurs ajustees, et W est ure matrice diagonale des
coefficients de pondération. Les dérivées dt*(z)/dz estiment le rapport
entre la probabilité (connue) de z et la probabilite de tx{(z). Ainsi, on
peut représenter la non-linéarité dans 1’association entre t* et z par ure

derisité empirique qui différe de la densité beta ajustee.

Le paramétre h figurant dans 1'éguation 10 est un paramétre de lissage,
gqui pondére par voie différentielle 1’exactitude locale et 1'ajustement
global. A mesure que h s'approche de 1,0, 1’algorithme représente la
relation entre t# et 2z comme une transformation d'échelle de lccalisation
(c’est-a~dire gue la linéarité impligque que t*"(z)=0). A mesure que h
s’ approche de 0,0, 1'algorithme comprend implicitement autart de parametres
qu'il y a d’observations (c’est-a-dire A condition d'avecir une interpolation
dans lagquelle tx*-tx(z)=0), On peut obtenir une valeur appropriée de h en

minimisant les erreurs de contrevalidation (Silverman, 1384).

Comme les valeurs ajustées sont des quantiles estimés, on peut
calculer W a partir de 1'inverse des estimations des variances t*(z):

Var(\t*(z)} =gt [ (pt1-p)) / (m f te(z)f ), (1)
ol p est une estimation appropriée de la FRE, m représente le nombre
d’'observations, et s* est un scalaire (Parzen, 1973). On obtient les
ordonnées de probabilité fit*(z% 4 partir des ordonnées de prcobabilité de z
divisées par l'estimation correspondante de dt#(z)/dz. Ainsi, on peut
calculer par itération 1’algerithme de lissage pour des foncticns spline en
mettant W chaque fois A4 jour grdce aux estimations améliorées de f?t*(z)? et

s®. La minimisation des erreurs de contrevalidation et 1’usage 1tératif de
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1'équation 11 ont permis d'cbtenir des valeurs de h (pour chague groupe

d' 4ges), qui étaient situdes dans 1'intervalle de 0,76 & 0,39.

On trouve dans les études de Bofinger (1375) et Farzen (1979) des
détails sur 1'usage analogue de quantiles et de Qquantiles modéles en vue
d'cbtenir une estimation non parametrique de densite. On justifie
1utilisation du lissage pour une fonction spline en considérant cette
derniére comme ure fonction de lissage (noyau) des moyennes mobilessdoteée
d’une largeur de bande lccale proportiornée a la variance locale (Silverman,

1984).

On se sert ensuite des estimations t#(z) pour construire des tasbles de
mortalité. A cette fin, on calcule g* en invertissant 1la transformation de
1"arc sinus (c'est-a-dire 6*=£sin(t*(z)/2)?*) et on cbtient des estimations
de la fonction de densité de probabilité de gq* en appliquant le déterminant

jacobien de la transformée inverse & f(t®(z2)).

6. Résultats explicatifs

Cette section présente des résultats intermédiaires qui illustrent
1'analyse. La figure 1 donne un trace de a 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’iges parce que les répartitions étaient bien distinctes, mais pas au point
de masquer complétement les détails (par exemple en réduisant la résclution
du tracé). La figure 2 présente des tracés correspondants des ratios de
densiteé empirique. Les ratics de dersité, .qui sont estimés & partir des

premiéres dérivées ajustées cbtenues ci-dessus, soulignent les differences
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gui peuvent exister entre les fonctions de densité de risque de mortalite
empirique et les transformations des fonctions de densite beta ajustee.
En ce sens, les ratics de densité facilitent 1'évaluation de la gqualité de
1'ajustement. Signalons gue les ratics de densité représenteés

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

constant 7C .,

La pente d'une ligre résistante ajustant aj comme fonction de gq#*j peut
fournir un indice général des effets du rétrécissement et du lissage. Chez
les hommes de 0-1 an, la pente est de 1,33, ce qui indigue que la dispersicn
des risques de mortalité non ajustésS est géréralement plus élevée dans une
proportion de 33 % gue celle des risques ajustes. La pernte correcspondante
pour les hommes de 50-54 ans s'établit eégalement a 1,08. Chez les hommes,
la pente maximale est de 1,33 (groupe de 0-1 an), alcrs gqu'elle est de 1,21
chez les femmes (de 35-39 ans). Les valeurs minimales correspondantes
s'établissent & 1,03 chez les hommes de 20-24 ans et a4 1,06 cher les femmes
de 65-69 ans. L'effet des ajustements sur la dispersion des estimations des
risques de mortalité n'est pas considérable; cette cobservation rn'est pas
compatible avec 1'hypothése selon laguelle les estimations de la mortalite

dans les petites régions sont généralement instables.

La figure | illustre les effets du rétrécissement et du lissage sur la
fonction'&j. Dans le groupe de O-1 an, 1'extrémité supérieure (y compris
sept valeurs aberrantes possibles ou plus) a été considérablement récuite.
Signalons que ce groupe d'Aapes & la plus faible proportion de variance non
attribuable & 1'échantillonnage de tous les groupes d'dges, ainsi gue

1'indiquent les valeurs du pourcentage d’excédent précsentées au tableau 1.
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Par conséquent, ce groupe d'ages est plus fortement influerce par le
rétrécissement que les autres groupes d'ages, comme le montre la perte de la

ligne résistante mentionnée plus haut.

La figure 2 donne une indication des différences qualitatives qui
peuvent exister entre la répartition réelle des risques de mcrtalité et la
densité béta qui était choisie comme répartiticn de référence. Par exemple,
les ratios de densité pour les hommes de 50-54 ans s’établissent, en
général, A pres de 1,0. Ainsi, pour ce groupe d'ages, la densité beta peut
fournir un modéle adéquat de probabilité. Peut-étre est-il plus opportun
d’utiliser un modeéle & deux paramétres (c'est-a-dire la mcyenne et la
variance), qui semble convenir pour décrire la répartition des risques de
mortalité pour ce groupe d'ages. Par contraste, les ratics de dernsite pour
le groupe de 0-1 an représentent, chez les enfants en bas dge, des risgues
de mortalité gqui sont moins obliques et ont des extreémités plus courtes que
ce serait le cas dans une densité béta. Cela est indiqué par la forme de la
fonction du ratio de densité, c'est-a-dire par le sommet au centre (valeurs
> 1,00 et les valeurs peu élevées (valeurs < 1,0) aux extrémités. On
trouve plus souvent dans d'autres groupes d’dges des ratics de densite
semblables A ceux des hommes de 0-1 an (c’est-a-dire qui indiquent un manque
d'ajustement) que des ratios de densité qui ressemblent 4 ceux des hommes
de S0-54 ans. Cela impliquerait qu'il serait peut-étre nécessaire
d'utiliser trois ou quatre paramétres pour évaluer la répartition des

risques de mortalité pour la plupart des groupes d’ages.

Les résultats présentés ici sont irfluencés par les paramétres de

rétrécissement qui figurent dans 1'équation 8 (c’est-a-dire d, et di) ainsi
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que par le choix du paramétre de lissage qui figure dans 1’ ¢équation 10
(c’est-a-dire h). Ainsi, bien gue les résultats puissent indiquer gu’un
modéle A& quatre paramétres serait plus approprié qu'un modele a deux
paramétres, ils ne constituent pas une base pouvant servir & des tests de

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

7. Tables de mortalité quantiles

Les tables de mortalité du moment représentent les conditions de
mortalité du point de vue des durées de vie synthétiques achevees (par
exemple, en formant des courbes de survie & partir de !'intégrale du produit
des probabilités de survie par age (1JE)). Les tables de mortalité
quantiles constituent une généralisation des tables de mortalite du moment
construites sur des sections qui traversent les répartitions ajustées de
mortalité par A4ge de a*. Ces secticrs relient les guantiles correspondarntc
de divers groupes d’ages. Les courbes de survie construites peuvent servir
4 évaluer la variabilité pendant la duréde de 1la vie (par exemple,

1’ espérance de vie A& la naissance, ou 1'dge médian au deceés).

Le tableau 2 présente une comparaison de quotients de mortalité publies
antérieurement (Nagnur, 1986 - appelés estimaticons GLOBALES dans le
tableau 2), avec des estimations qui utilisent les guotients de mcrtalite
ajustés pour les DR et les fonctions de densite empirique. Cette
comparaison vise & valider les résultats des tables de martalite orésentees
ici en démontrant que, sur le plan de 1’importance, les estimations sont
comparables & des estimations plus conventicnnelles. En outre, pour la

plupart des groupes d’dges, 1'ordre des valeurs MOYENNES, MEDIANES ot
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MODALES irndique clairement 1'existernce d'une asymétrie positive darns les

répartitions de risque.

Toutefois, aucune des estimations présentées au tableau 2 nrn'est
exactement comparable aux autres en tant qu'estimation de la méme wmesure de
localisation. Plus précisément, les estimations GLORALES et MOYENNES
différent tellement que les premiéres peuvent eétre présentées comme une
moyenne pondéreée de’aj avec Kj comme coefficient de pcrdératicn, alors gue
les secondes se rapportent A4 une moyenne pondérée ayant pour ccefficients de
pondération les inverses des variances empiriques. L'utilisaticn c'ure
méthode de pondération semblable A& celle employée dans 1’equation 3
pourrait produire des différences nettement plus petites entre les
coefficients de pondération par rapport aux différences existant entre les
tailles de population. ARinsi, 1'observation selon laguelle des estimaticns
qui utilisent des données relatives aux DR sont souvent plus élevées que les
estimations GLOBALES plus conventionnelles peut dorrer & ernterndre agu'’il
existe un biais dans les estimations GLOBALES. En raison des différences
existant dans ces méthodes particuliéres d'estimaticn, la questicn ce %avoir
quel est 1’estimateur pouvant produire le plus grand biais est trop complexe
pour qu'on puisse la résoudre ici. Neéanmcins, des dorngées de ponderation
selon la taille de la population risquent de produire des résultats

inadéquats.

Le tableau 3 présente des estimations de la durée moyenre et nméciane de
vie tirées de certaines tables de mortalité quantiles. Ces estimaticons
indiquent que 1la variabilité dans les risques courus au c=ein de la

population canadienne est compatible avec une vaste gamme de durées de vie.
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On peut obtenir une vérification partielle de ces résultats en compararnt les
estimations de 1’extrémité inférieure avec un groupe de la pepulaticn
canadienne qui a notoirement connu une forte mortalité perdant la meme
période. En 1976, 1’espérance de vie de la population des Indiens inscrits
(représentant environ 1 % de la population caradienne) était de &0 ans pour
les hommes et de 66 ans pour les femmes (Rowe et Norris, 1383). Les
estimations basées sur les tables de mortalité guantiles sont moins extrémes
gue les estimations relatives a la population des Indiens inscrits, ce qui

peut indiquer que les estimations quantiles sarnt prudentes.

Le tableau 3 donne un apercu des tendances récentes de la mcrtalité au
Canada. Pendant les deux derniéres décennies, 1'espérance de vie au Carada
s'est accrue d'au moins un an pendant chaque péricde de cing ans. De telles
augmentations ne sont pas importartes comparativement aux intervalles
quantiles présentés au tableau 3. A ce propos, il est bon de se demander =i
ces tendances résultent d'amélicrations générales cE la santé ou
d'amélicrations qui sont particuliéres & une partie de la pepulation, o'est-
4~-dire de se poser la question de savcir si les repartitions des risques
relatives A des périodes antérieures seraient décaldes vers le haut ou si
leurs extrémités supérieures seraient allongées par rapport aux répartitions
de 1976. La distinction influe sur nos prévisions dec tendances futures de

la mortalité.

tes tables de mortalité quantiles servent & concentrer 1'attenticn sur
deux éléments de la description des corditions de mortalite dans des
populations hétérogéres. 11 s'agit du bescin de terir compte des

différences entre individus du méme age, et de la nécessité de considérer

=N
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A

les différences qui peuvent exister dans le méme groupe d’individus & divers
ages. On peut construire des ccourbes de survie en déterminant a la fois une
répartition des risques & chaque 4ge et en tracant ure voie 4 travers la
suite des reépartitions de risques. 11 y a lieu de croire gue les fumeurs
qui arrétent de fumer suivent une voie différente de celle des fumeurs gui
ne cessent pas de fumer. Les tables de mortalité gquantiles représentent des
parcours traversant les répartiticns des risques, gqui sont, en un sens,

déterminés 4 la naissance.
8. Discussion

On peut résumer les principaux résultats de cette étude de la maniére
suivante:

{a) La variabilité entre les guotients de mortalité par dge, pour de
petites régions, refléte en majeure partie la variabilité qui existe dans
les risques de mortalité plutbt que 1'instabilité des estimations relatives
aux petites régions.

| {b) Les différences entres les moyernnes des DR sont suffisamment
grandes pour avoir de 1'importance sur les plans descriptif cu de
1'élaboration des politigues, méme aprés 1'ajustement destire a tenir cocmpte
de la variarnce d'échantillonnage et aprés le lissage. Par exemple, les
tendances recentes de la mortalité nationale représertées par des
changements dans 1'espérance de vie peuvent refléter une contraction dans
les extrémités des répartitions des risgues plutdt que des d2calages au
centre.

{c) Les tables de mortalité guantiles extrémes donrent urne descripticn

directe de 1'étendue des risques de mortaliteé dans une population hétérocgéne
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en représentant les meilleures et les pires durées de vie cyrthétigues gui
Scnt compatibles avec les données. Les tables de mortalité guartiles
fournissent également des estimations de la dispersicn prés cdu centre des

répartitions des risques de mortalité.

L' interprétation de ces résultats dépend de 1'hypothese selcn laquelle
les populations des DR peuvent constituer des échantillons représentatifs de
perscnnes exposées & des risques indépendants. Cette cpinicn est treés
différente de celle qui suppose explicitement ou implicitement la présence
d'effets particuliers a la région. Far ailleurs, c’est 2galement une
opinion qui s'accorde mieux avec des conditions de mortalité dans lescuelles
la maladie contagieuse joue un réle relativement secondaire alors gue le

mcde de vie joue un réle important.

Ces résultats pourraient inciter le chercheur & effectuer ure analyse
plus approfondie des données sur la mortalité fragmentées a un niveau de
précision détaillé. Les études complémentaires pourraient se servir de
variablee de fragmentation qui ne peuvent etre considérées comme non
systématiques (comme 1'état matrimonial), en plus d’utiliser un niveau de
résolution géographique plus poussé . Mais, pour 1'instant la répétitior de

ce travail sur plusieurs périodes pourrait constituer le meilleur ccmplément

de la présente analyse.
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TABLERU 1

Mesures sommaires de la variabilite
dans les risgques de mortalité de la population
des divisions de recenssment "

(L' arc sinus transforme la tj de qj)

HOMMES FEMMES

GROUPE Coefficient de Pourcentage Coefficient de Pourcentage
D' AGES variation d' excédent variation d'excedent
0=l 14.7 50.1 16.3 50.1
1-4 28.4 8@ i 26.2 74.6
5-9 24.8 L8 27.5 76k 1
10-14 24.7 79.7 2553 76.0
15-19 23.0 91.3 215140 81.5
20-24 25.4 22.8 27 .38 81.0
25-29 21.4 86.7 26.0 788
30-34 20.5 84.0 24.0 76.9
315=319 19.1 B2 20.2 73.6
40-44 16.4 82.7 16.8 72.3
45-49 1,817 88 .15 17.6 80.7
50-54 1S B4.2 14.3 7845
55-59 )l e 87.6 13.2 8l.9
60-64 9.6 87.8 12.1 8.
65-69 8.7 86.7 12.5 84.9
70-74 9.3 89.35 8.7 80.6
7S=US 9.0 88.2 10.1 oL i
80-84 8.2 B4.6 11.1 88.0
85=189 9.2 85.0 5.1 TETRENT,

A
/7t

<>

Coefficient de variation = IOOAV

Pourcentage d'excédent - Variance qui depasse la variance d'échantillonnage
en pourcentage de la variance totale = 100 (m v) / 2 (v + 1/Kj)

/% - moyenne estimée, v - variance non attribuable & 1'échantillonnage
Kj - taille de 13 population, m - 259 divisions de recensement
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Tableau 2

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

ESTIMATIONS
AGE GLOBALES MOYENNES MEDIANES 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
L5 13 0.0075 0.0092 0.0087 0.0077
20-24 0.0093 Ori0 X 2 05101 2nlt 0.0099
2|5'=219 0.0074 0.0092 0.0088 0.0081
30-34 0.0078 0.0098 0.0085 0.0089
3,5=319 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
5i5-1519 0.0693 0.0694 0.0687 0.0675
60-64 0,103 0.1050 0.1054 0.1068
65-69 0l..1557 0.1507 0.1499 0.1486
70-74 0.2281 0.2224 0.2219 0.2224
=8 0.3234 0.3179 053165 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
I5-19 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 040571 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 043337
85-89 0.4866 0.4965 0.4919 0.4817

ESTIMATIONS GLOBALES - telles que publiées dans 1'étude de Nagnur (1986)-
basées sur les rapports entre le nombre total de décés et la population
totale.

ESTIMATIONS MOYENNES, MéDIQNES, MODALES - telles que déterminées par les
estimations empiriques de Bayes des risques de mortalité et les densités de
probabilité empirique.
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Tableau_ 3

Estimations quantiles de la durée de vie

ki Espérance de vie fige méaian
4 la naissance au déces
HOMMES FEMMES HOMMES FEMMES
1% 63.4 71.4 68.9 7%:0
5% 65.5 73.4 70.5 78.4
10% 66.5 74.3 71.2 7'9% 1
25% 68.2 Sk e i8> 80.2
50% 69.8 7/ 7/ 80 73158 200
75% 71.4 78.5 75.2 812 il
90% 72.8 781..7 76.4 83.0
95% 7/ 3 80.5 .7/ 83.6
99% 753 82.0 78.4 84.8
ESTIMATIONS MOYENNES 69.6 270 3% U 81.0
ESTIMATIONS MODALES 70.2 77.4 74.0 32
ESTIMATIONS GLOBALES 70.26 77.70 78.8 g . 3

Les estimations MOYENNES et MODALES sont tirées des quotients de mortalite
présentés au tableau 2.

ESTIMATIONS GLOBALES - 1'espérance de vie présentée est celle qui est
publiée dans 1'étude de Nagnur (1986) - les ages médians au déceés sont

interpolés a4 partir de la courbe de survie publiee.
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