[
0 rection des

.I @& 3 -
... --Jddes analytiques
Ill‘
i )
\_ _J
Documents
de recherche
Bl o S Canadd






¥ ¥ r

L’INCIDENCE DES REVENUS SUR LA MORTALITE
SUR UNE PERIODE DE VINGT-CINQ ANS 3

par

Michael Wolfson'?, Geoff Rowe?
Jane F. Gentleman? et Monica Tomiak?

) STATISTICS &
n° 30 CANADA b o

oct 12 1994

LIBRARY :
BIBLIOTHEQUE

Division des études sociales et économiques
Direction des études analytiques
Statistique Canada
1990

1. Institut canadian de recherche avancée, Programme sur la santé des populations.

2. Statistique Canada, Direction des ¢tudes analytiques.

Les auteurs assument seuls la responsabilité des opinions formulés dans le présent document qui ne
représentent pas nécessairement le point de vue de Statistique Canada.

Also available in English



o el
e . T

o N P e . T |
R R TSNS

4 ASaita

5

“ T - N .,=_ﬂ;.pmﬁ B



S

.-

RESUME

Les écarts dans 1'état de santé des individus, selon leur catégorie salariale et leur situation socio-
économique, suscitent beaucoup d’intérét. Au Canada, de méme que dans un grand nombre d’autres
pays, les signes d’une telle disparité sont multiples. La présente étude est une analyse de la mortalité
chez les hommes de 65 a 74 ans en fonction des revenus provenant d’un emploi et de ceux d'un
travail indépendant gagnés pendant une période de 10 a 20 ans avant 1’Age de 65 ans, ainsi que de
I’état civil de I’age a la retraite. Cette analyse se fonde sur les données administratives du Régime
de pensions du Canada, portant sur plus d’un demi-million d'individus. On rencontre des variation
notables du taux de mortalit€ a tous les paliers de revenus ainsi que dans un contexte
multidimensionnel. Les résultats illustrent le potentiel considérable des données administratives sur le

plan de la recherche et soul¢vent d’importantes questions quant aux politiques en matieére de santé ct
de pensions.
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A. Introduction

De nombreux faits démontrent que les individus bénéficiant d’un certain bien-étre sur les plans
économique et social jouissent également d’une mcilleure santé et vivent plus longtemps, ce qui parait
contradictoire avec le fait qu’au Canada, 2 tout le moins, un régime public d’assurance-maladie
accessible @ un grand nombre ait réussi a assurer, de fagon générale, I’égalité d’acces aux soins
médicaux (Manga et al,, 1987, Broyles et al., 1983),

La juxtaposition de ces deux catégories de faits peut étre inquiétante. Pourquoi la situation
socio-économique influe-t-elle sur la santé dans une société ob il y a, semble-t-il, égalité d’acces aux
soins médicaux? Avons-nous surestimé le r6le des soins médicaux par rapport aux autres déterminants
de I’état de santé de la population, comme 1’'affirme McKeown (1984), ou avons-nous exagéré |’égalité
d’accés aux soins médicaux? Ces questions sont particuliérement importantes, compte tenu des
ressources considérables que consomment les services de soins médicaux.

Etant donné I'importance de l'incidence manifeste sur 1’état de santé des variations de la
situation socio-économique, les études dans ce domaine ont généralement fait 1’objet d’examens
approfondis et de critiques poussées. Le Black Report (Townsend et Davidson, 1988) est sans doute
la plus remarquable de ces études. Réalisée au Royaume-Uni, elle illustre par des graphiques les
tendances des taux de mortalité selon les "classes sociales”. La définition donnée au terme "classe
sociale” dans ce rapport correspond & la profession figurant sur 'acte de décés. Or la qualité ct la
permanence du codage des professions, de méme que le fait que certaines confondent des individus
appartenant a différentes catégories socio-économiques, suscitent une préoccupation majeure.

On présente ici d’autres preuves du lien entre la situation socio-économique et 1'état de santé.
Plus précisément, nous présentons une analyse longitudinale de la mortalité chez les hommes de plus
de 65 ans en fonction de leurs revenus d’emploi des 10 3 20 années précédentes. Les données de
base sont des plus fiables, et les résultats auxquels elles donnent lieu ne font aucun doute -- chez les
hommes parvenus 2 la fin de I’dge mir (55 3 59 ans) et dont les revenus sont supéricurs, la mortalité,
vingt ans plus tard, est sensiblement moins élevée.

Le présent document comporte d’abord un bref examen des principales études portant sur les
variations de la mortalité en fonction des variables socio-économiques. Ensuite, nous présentons, sous
forme de graphiques, plusicurs séries de résultats fondamentaux. Enfin, nous concluons par des
observations au sujet de P’analyse statistique multivariée.

B. Le contexte

Un certain nombre de questions se posent lorsque I’on étudie les relations entre la santé et les
variables de la situation socio-€conomique, principalement le revenu et la classe sociale. Une question
majeure a trait 3 'importance et 3 la forme de cette relation. Une autre question beaucoup plus
difficile porte sur la causalité. Si les individus ayant un revenu supéricur vivent plus longtemps, cst-
ce parce qu’ils sont en mcilleure santé au départ, ou le fait d’avoir un revenu supéricur prédispose-
t-il, en soi, 3 une meilleure santé et & une longévité accrue? Ou le probléme de la causalité est-il
beaucoup plus complexe et comporte-t-il un ensemble plus vaste de facteurs importants qui déterminent
la mortalité et se déterminent réciproquement d'une fagon qui varie selon 1'dge et avec le temps?

En principe, la seule fagon de traiter ces questions est une expérience conduite de fagon
méticuleuse, laquelle serait, par sa nature méme, irréalisable sur les plans de la pratique et de I’éthique.
Il ne reste, par conséquent, que les méthodes indirectes et moins concluantes. Il serait utile de
commencer par examiner bricvement les principaux types de faits relatifs 3 la corrélation entre la
situation socio-économique (SSE) et I'état de santé. D’Arcy (1989) et, pour le Royaume-Uni, Blaxter
(1986) continuent des études plus complétes a ce sujet.



Comme on I'a déja vu, au Royaume-Uni, les conclusions du Black Report selon lesquelles les
écarts entre les taux de mortalité par classes sociales sont considérables et s’élargissent avec le temps
ont suscité énormément d’intérét. La fiabilité de la variable "profession" utilisée pour la définition
des classes sociales et, par conséquent, estimer la SSE, constitue I’une des préoccupations déja
formulées quant a ces résultats. Une autre préoccupation portait sur le caractére groupé des données;
en effet, les taux de mortalité sont estimés par groupes d’ige, ainsi que par catégories selon le sexe
et 'une des cinq classes sociales définies. On n’a utilisé aucune donnée individuelle, et ces catégories
peuvent se caractériser par une hétérogénéité considérable. Enfin, les données consistent en une suite
d’instantanés transversaux de la population britannique. Alinsi, bien que les corrélations puissent étre
évidentes, il n’est pas possible de conclure, par exemple, que I'appartenance a une classe sociale
inférieure méne & une mortalité accrue ou qu’une santé déficiente méne a I’'une et 3 I'autre.

Des résultats plus détaillés sur le Royaume-Uni ont été obtenus d’un suivi longitudinal
d’échantillons de 1 % tirés des recensements de 1971 et 1981 (Fox et al., 1985; Goldblatt, 1989).
Exception faite des préoccupations susciiées par la définition des classes sociales selon la profession,
les contraintes méthodologiques mentionnées plus haut ne touchent pas ces données. Ces résultats
indiquent également d'importants écarts croissants de mortalité.

En France (Isnard, 1989), des données sur les taux de mortalité selon la profession, résultant
d’un suivi longitudinal du recensement, font état de différences importantes selon les classes sociales.
Lundberg (1986) signale, par contre, que l'on trouve en Suéde des variations de taux de mortalité
relativement moins notables qu’au Royaume-Uni, et aucune variation évidente du taux de mortalité.

Kitigawa et Hauser (1973) ont réalisé la premitre grande éiude aux Etats-Unis sur les
corrélations entre 1a mortalité des individus, le revenu et les autres variables de la SSE. Leurs résultats
¢taient fondés sur le recensement de 1960 ewt une comparaison avec les actes de déces pendant les
quatres mois suivant immédiatement celui du recensement. Kitigawa et Hauser ont découvert un lien
entre des revenus supérieurs et une mortalité inférieure parmi les personnes non 4gées, mais non parmi
les personnes de plus de 65 ans. Précisons, de nouveau, que ces données constituent surtout un
instantané transversal.

Le Department of Health and Human Services des Etats-Unis a publié récemment une mise 2
jour (Rogot et al., 1988) de I'étude de Kitigawa et Hauser. Les données de ce document proviennent
d’un suivi de la mortalité qui a duré deux ans et porté sur presqu’un million d’individus généralement
représentatifs de 1’ensemble de la population américaine. On y a relevé et comparé plus de 10 000
cas de déces, bien que les auteurs croient qu’environ 5% des dossiers sur les déces aient été perdus
a cause des contraintes inhérenies au procédé de comparaison. Les données démontrent clairement chez
les hommes de race blanche (soit le groupe de référence pour la comparaison avec les résultats
présentés plus bas) des variations du taux de mortalité selon le revenu et le degré de scolarité pour
pratiquement tous les groupes d’age.

Au Canada, les seules études d’envergure, & ce jour, sont basées sur des données regroupées
plutdt que par individus. Wigle et Mao (1980) ont utilisé des actes de déces qu’ils ont comparés aux
données sur les revenus moyens des secteurs du recensement de 1971. Leur analyse a été mise 2 jour
par Wilkins et al. (1989) avec les données du recensement de 1986. Les deux études traduisent des
variations notables du taux de monrtalit¢ en fenction des différentes SSE et une réduction apparente
de I’ampleur des variations de taux sur les quinze années observées. Ces analyses sont sujettes aux
contraintes des résultats transversaux. En outre, elles risquent d’étre entachées d’une erreur



"écologique™. En d’autres termes, I'hétérogénéité de la population de chaque secteur de recensement
peut donner lieu 3 des conclusions trompeuses quant aux associations par individus pouvant étre
établies a partir de données mises en moyenne au niveau du groupe. Duleep (1986b) en donne un
exemple hypothétique.

Outre ces recherches a 1'échelle nationale, de nombreuses études portent sur des populations
plus définies. Parmi celles-ci, la plus remarquable est I’étude réalisée au Royaume-Uni auprés des
fonctionnaires. Marmot (1986) démontre des variations remarquables du taux de mortalité au cours
d’une période de dix ans selon le niveau professionnel atteint dans la fonction publique. Etant
longitudinales et utilisant une variable plus précise pour définir la SSE, soit le niveau professionnel
atteint dans la fonction publique, cette étude est par conséquent, plus concluante que les faits contenus
dans le Black Report. En outre, les autcurs ont vérifié dés le début de cette analyse un grand nombre
de variables, telles le milieu familial et une partic de la composition sanguine, de sorte que I'on peut
fournir de !’information sur la cause des décés et définir de fagon plus précise la causalité de la
variation de la SSE observée. Le fait que ces résultats ne s’appliquent qu’a une sous-population bien
définie constitue une restriction évidente.

Hirdes et Forbes (1989) signalent, en se basant sur 'étude ontarienne longitudinale du
vieillissement, sur une période de 20 ans, une relation étroite entre la mortalité et le revenu.
L’importance du role du tabagisme dans le lien étroit qui existe entre le revenu et la scolarité, d’une
part, et la mortalité, d’autre part, est I’un des résultats les plus intéressants de cette recherche.
Contrairement au lien entre la mortalité et la scolarité, celui entre la mortalité et le revenu est ressorti
de fagon évidente d’une étude multivariée ou I'on a tenu compte du tabagisme. De plus, a I’occasion
d’une analyse précédente des mémes données (Hirdes et al., 1986), des chercheurs s’étaient efforcés
de discemner les origines de cette association. Selon eux il est, par conséquent, plus probable qu’une
variation du revenu aboutisse 2 un changement sur le plan de la santé. Les mécanismes en cause
peuvent inclure le stress, des changements dans les habitudes d’achat et/ou dans les activités sociales
et physiques.

L’étude de Duleep (1986a, 1989), qui utilise un échantillon spécial tiré des dossiers de données
administratives de la sécurité sociale, est celle qui ressemble le plus 3 ’étude de Hirdes et Forbes quant
aux données observées. Au cours d’un suivi de six années, on a apparié les données de ces dossiers
aux actes de décés et 2 un échantillon provenant du Census Bureau, soit le March Current Population
Survey et fournissant des données sur d’autres variables de la SSE, telles que le revenu familial.
Ainsi, 'auteur a obtenu, de la sécurité sociale, des données sur le revenu d’emploi annuel pour les
années antéricures 3 1972 et sur la survie annuelle pour les années 1973 a 1978.

L’analyse de Duleep porte seulement sur un échantillon de 10 000 hommes de race blanche
mariés et 4gés de 35 3 65 ans (en 1972). Elle décele une variation notable du taux de mortalité par
rapport aux revenus se situant aux paliers moyen et inférieur de I’éventail des gains, mais trés peu
d’incidence des revenus des paliers supéricurs (soit les revenus de plus de 10 000 $, en 1972). Bien
que les taux de mortalité chez les individus ayant achevé des études universitaires soient moindres,
il n'existe aucun lien évident entre ces données pour les niveaux inférieurs de scolarit¢. On peut
attribuer ces découvertes restreintes a la corrélation entre le revenu et le niveau de scolarité, lesquels
ont ét€ utilisés comme variables indépendantes dans ’analyse de régression. Si seul le revenu ou la
scolarité avait servi de variable explicative, on aurait pu découvrir une variation évidente du taux de
mortalité pour I’ensemble des SSE.



C. Les données

Les données de la présente étude proviennent des dossiers de 1'administration du Régime de
pensions du Canada (RPC). Le RPC est un régime public de pensions afférent aux gains et englobant,
avec le Régime de rentes du Québec (RRQ), qui fonctionne de fagon identique, 100 % de la main-
d’oeuvre salariée du Canada. Ces régimes, sont entrés en vigueur en 1966, et leur fonctionnement, qui
consiste en un prélevement de charges sociales tant sur les revenus d’emploi que sur ceux d’un travail
indépendant au moins trois ans est adminissible, 3 compter de 65 ans, 3 une pension de retraite ainsi
qu’a une prestation forfaitaire de déceés’. La pension de retraite est calculée, selon une formule
compliquée, d’aprés les revenus annuels d’emploi gagnés entre 18 et 65 ans.

Ce régime permet pratiquement 3 toute personne ayant travaillé au Canada, sauf au Québec,
et ayant atteint 65 ans d’en devenir bénéficiaire. L’année et le mois du déces figurent parmi les
données administratives, ce qui permet de mettre fin aux prestations de retraite et de verser la prestation
forfaitaire de déces. C’est Revenu Canada, Impdt, qui a fourni I’information sur les revenus d’emploi
des individus gagnés pendant que ceux-ci cotisaient au RPC. Les dossiers des bénéficiaires du RPC
contiennent aussi les données du RRQ. Il ne manque, par conséquent, aucune donnée relative aux
gains des bénéficiaires du RPC ayant passé une partie de leur vie active dans la province de Québec.
Ainsi, nous considérons comme trés fiables les variables relatives de la date de déceés et des gains
annuels.

Le fichier du RPC que nous avons utilisé contient plus de cinq millions d’enregistrements.
L'analyse de ces données porte, dans une premiére étape, sur les hommes (les prochaines analyses
tiendront aussi compte des femmes) et se limite 3 ceux ayant atteint 65 ans le, ou aprés le, ler
septembre 1979 (545 769 individus). Nous avons choisi cette date pour deux raisons. Premidrement,
le RPC et le RRQ étaient en vigueur depuis plus d’une décennie, donc pratiquement 100 % des
cotisants €taient devenus bénéficiaires. Deuxiémement, nous étions ainsi assurés, pour tous les cas
observés, d’avoir I'historique des revenus annuels gagnés avant 65 ans, pour une période d’au moins
treize ans. A peine plus de 10 % de cette population (55 101) était décédée au 30 septembre 1988 -
- neuf ans et un mois plus tard -- soit la date limite utilisée pour le prélévement des données des
dossiers administratifs, au printemps 1989.

La population du RPC comprend, dans I'ensemble, la majorité de la population pertinente.
Ainsi, 87 % de tous les hommes 4gés de 55 a 59 ans en 1986 figurent dans les dossiers des
déclarations d’impdt sur le revenu des particuliers de Revenu Canada comme ayant cotisé au RPC ou
au RRQ au cours des vingt derniéres années. Un autre 2 % a cotisé mais n’a pas fourni de déclaration
d’'impdt, et la plupart des individus n’ayant pas cotisé au RPC avaient des revenus trés faibles.

Le tableau 1 donne plus de détails sur les hommes de 55 a2 59 ans, d’aprés les données des
déclarations d’impdt sur le revenu des particuliers de 1986 et du recensement de la méme année.
Comme I'indique premiére colonne, nous avons partagé en groupes de centiles les quelque 549 000
déclarants considérés comme appartenant a ce groupe d’4ge. La deuxieéme colonne indique le revenu
total maximal des déclarants pour chaque groupe.

' Une clause récente permet aussi de prendre sa retraitc 3 un autre 4ge mais puisqu'elle n’a pas de
conséquence sur la présente analyse, nous n’en avons pas tenu compte.



La troisitme colonne indique la proportion d’individus ayant déja contribué au RPC. Cette
proportion est supérieure 3 95 %, sauf pour les 20% inférieurs, et elle est de 61,5 % pour les 10 %
inférieurs. Ces données correspondent au fait qu’un grand nombre de ceux qui appartiennent aux
paliers inférieurs de revenus reqoivent des revenus de sources autres qu’un emploi ou un travail
indépendant -- par exemple, des intéréts obligatoires ou bancaires, des dividendes et de régimes privés
de retraite.

En outre, 25 000 déclarants appartenant 2 ce groupe d’ige ont déclaré un revenu de travail
autonome négatif. Ces pertes ne sont pas des gains cotisables, mais elles réduisent les revenus sources
dans le calcul du revenu total. Un grand nombre de ces déclarants semblent, par conséquent, faire
partic des paliers inférieurs de revenus totaux, bien que la capacité d’assumer de telles pertes soit
probablement un signe de grande richesse (par ex., des biens donnés en investissement) plutét que de
pauvreté.

Ce fait ressort également de la quatri¢me colonne, qui donne le pourcentage des revenus totaux
que représentent les gains cotisables pour les cotisations aux RPC et RRQ. II dépasse 100 % pour
le décile inférieur, en partie parce que le revenu positif provenant d'un emploi, et des abris fiscaux et
des autres pertes. Sinon, les gains cotisables pour le RPC s’élevent généralement a plus de 80 % du
revenu total.

La derni¢re colonne compare les données des déclarations fiscales et celles du recensement de
1986. Chaque décile de déclarants représente environ 55 000 personnes. Les données du recensement
montrait qu’il y a presque deux fois plus d'individus se situant en dessous de la limite du décile
inférieur des déclarants. Ces résultats étaient prévisibles parce que de nombreux individus a trés
faibles revenus n'ont pas besoin de remplir de déclaration d’impdt. Sauf ceux du décile inférieur, les
chiffres du recensement sont trés proches des données fiscales. (Notons que le nombre prévu de
personnes faisant partie des groupes 90-95 % et 95-100 % est d’environ 27 500.)

Tableau 1: Répartition selon le revenu total des déclarants 4gés de S5 4 59 ans en 1986

Centiles du Revenu maximum Pourcentage des Pourcentage du Résultats du

revenu total total individus ayant revenu total recensement

cotisé au représenté par les de 1986 selon

RPC et au RRQ gains cotisables les mémes paliers

de revenus
0-10 6 032 61,5 128,5 100 370
10-20 12 165 89,7 56,4 53 345
20-30 17 942 958 66,1 60 850
3040 22 594 96,6 73,2 54 855
40-50 27 060 98.6 79,2 60 440
50-60 31 376 99,0 83,1 56 210
60-70 36 278 99,0 86,1 51 175
70-80 42 606 99,3 875 50 795
80-90 54 598 98,8 873 52 865
90-95 70 228 9.4 858 26 615
95 + 9,1 82,3 27 375

Source : Tableaux spéciaux de I'échantillon de 3 % des déclarants de 1986 et du recensement de la méme année.

Remarque : Le tableau porte sur 549 488 déclarants. Nous avons exclu les 7 904 déclarations des personnes décédées, des
émigrants, et des individus ayant réclamé des allocations d'invalidité. Parmi les déclarations exclues, S 614 étaient
bénéficiaires du RPC ou du RRQ. Selon le recensement, le nombre total d’hommes appartenant & ce groupe d'dge est de
594 895,
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D. Premiers résultats -- gains et mortalité

La figure 1 illustre la relation générale entre les gains et la mortalité. L’abscissc indique les
revenus d’emploi gagnés en moyenne par chaque individu au cours de sa carriére, de 1966 a I’année
avant qu’il atteigne 65 ans’. Les revenus sont exprimés en dollars de 1988, et les revenus annuels
de chaque individu ont ét€ "actualisés” ou recalculés selon I'indice moyen des salaires versés dans
'industrie, avant que la moyenne ne soit calculée.

(Notons que, puisque pour "l’actualisation” nous nous sommes basés sur un indice des salaires
et non sur Vindice des prix 3 la consommation, ce "revenu moyen actualisé” pourrait étre interprété,
de facon plus adéquate, comme un indice de la position relative dans 1’échelle des revenus. En outre,
tel qu’il ressort du tableau 1, ce type de revenu ne tient pas compte d'autres sources de revenus comme
les transferts sociaux, les revenus de placements et ceux d’autres membres de la famille.)

L’ordonnée illustre les probabilités de déces entre 1'dge précis de 65 ans et ’dge précis de 70
ans s’appliquant 2 partir de 65 ans. Il existe, en fait, pour un sous-ensemble de la population, des
données sur les déceés jusqu’a 74 ans. Nous avons choisi la période de 65 2 70 ans parce que les
données sont plus nombreuscs (on y élimine moins de données relatives a |'intervalle suivant, soit celles
au-deld de la limite de septembre 1988) et parce que cette période se préie bien 2 la comparaison avec
d’autres études.

Afin de calculer les taux de monrtalité sur cinq ans des différents paliers de gains, nous avons
d’abord sélectionné les hommes de la population par ordre croissant de gains moyens "actualisés" et
nous les avons ensuite regroupés par centiles. On a formé un total de 11 groupes en répartissant la
population selon les 2°, 55, 10¢, 20°, 407, 60, 80°, 907, 95° et 98° centiles. Les échelons verticaux sur
la courbe de la figure 1 correspondent ainsi aux revenus moyens limites de ces centiles. Ainsi, les 2 %
supéricurs de la population (presque 11 000 observations) avaient des gains moyens "actualisés" se
situant a plus de 70 000 $ environ’. Nous avons ensuite calculé les taux de moralité sur cinq ans
pour chaque centile de gains* et retenu un intervalle de confiance de 95 %°.

? Nous avons exclu I'année o I'individu a atteint 65 ans parce que méme s’il avait travaillé pendant cette
année, il n’aurait vraisemblablement travaillé que pendant unc partie de 1’année; voir Kennedy (1987). En outre,
nous avons exclu de la moyenne toutes les années suivant la dernire année de gains (les zéros résiduels du
vecteur des gains).

* Les limites en dollars sont les suivantes : 2 % - 2404 3, 5 % - 5 137 §,
494 3,40 % -22279 83,60 % -27991 8,80 % -35987 5,90 % - 44 049 §
069 $.

“ Nous avons calculé les taux de mortalité en utilisant ’estimateur de type limite produit, qui tient compte
du recensement.

* L’intervalle de confiance repose sur une hypothése d’homogénéité pour chaque catégorie de gains. On
suppose que la fréquence des déces est, dans certaines conditions, binomiale. Puisqu’il y a, semble-t-il, une
variation continue du taux de mortalité par rapport aux gains, I'hypothése de I’homogénéilé est une approximation,
et I"étendue de I'intervalle de confiance, est une limite inférieure.



Outre le groupe du palier inférieur de gains, il existe, de fagon évidente, un modéle monotone
et statitiquement significatif -- la mortalité était plus faible chez les hommes 2 revenus supérieurs.
Le point d’interruption au bas des différents paliers rend compte du fait que les individus n’ayant gagné
aucun ou presque aucun revenu pendant une ou deux décennies dépendaient probablement d’autres
sources de fonds, comme les transferts sociaux et les placements, ou dépendaient d’autres membres de
la famille et que leurs revenus n’étaient peut-étre pas aussi faibles que les seuls gains d’emploi
déclarés.

Il pourrait difficilement exister un résultat aussi peu équivoque. Ces données portent sur plus
d’un demi-million de personnes et représentent, pour chaque individu, prés d’un quart de siécle de vie.

Précisons que ces résultats ne sont pas transversaux. Les gains portés sur l'abscisse ont été
gagnés entre 43 et 64 ans -- en moyenne 10 3 20 ans avant le déces. La figure 2 illustre ce point et
met en lumiére le caractére longitudinal des données utilisées.

Ces résultats démontrent, fait également remarquable, que la variation du taux de mortalité se
maintient au-dela des paliers de revenus moyens inférieurs, contrairement & Duleep (1989) par exemple,
et font €1at de variations parmi les personnes agées, contrairement i Kitigawa et Hauser (1973).
Toutefois, ces résultats sont semblables aux conclusions de Wilkins et al. (1989), pour le Canada, i
celles de Rogot et al. (1988), pour les Etats-Unis, et i celles du Black Report (Townsend et Davidson,
1988), pour le Royaume-Uni. Au sujet de ces ressemblances, la mise en garde suivante s’impose : les
trois derniéres études sont transversales, avant tout; I’estimation de la SSE est soit contemporaine 2
celle de la mortalité ou a €1é faite & une ou deux années d’écart. Dans la présente analyse des données
du RPC, par contre, I'écart entre la recherche sur la mortalité et I'estimation de la SSE (les gains) est
de quelques décennies.

Bien que la figure 1 illustre la monalité pour cinq ans entre 65 et 70 ans, les données peuvent
indiquer les taux de mortalité pour une période de neuf ans. Les hommes ayant atteint 65 ans en
septembre 1979 auraient eu 74 ans en septembre 1988, soit le demnier mois des données. Ces
personnes correspondent 2 la diagonale supérieure de la figure 2 et elles auraient eu 52 ans en 1966.

La figure 3 illustre les probabilités mensuelles de survie entre 65 et 74 ans, s’appliquant
compter de 65 ans. Ici, les courbes de survie s’appliquent 3 cinq quintiles de gains, plutdt qu’aux
onze centiles de la figure 1. Les variations du taux de mortalité par rapport aux gains moyens avant
la retraite se maintiennent tout au long des neuf années -- les courbes ne se croisent pas et la distance
entre elles s’élargit progressivement.

La variation de taux de la figure 1 correspond aux courbes de la figure 3. Si, dans la figure
1, nous avions utilisé seulement les limites des 20°, 40°, 60° et 80° centiles, les taux de mortalité
mesurés sur 1’ordonnée correspondraient alors 3 un moins les probabilités de survie 4 70 ans se trouvant
sur I'ordonnée de la figure 3. Comparée 2 la figure 3, la figure 1 fournit donc plus de détails aux
deux extrémités de l’ensemble des catégories de gains, mais pour un seul dge. La figure 3, au
contraire, illustre la persistance de la variation du taux de mortalit¢ au cours d’un suivi d'une durée
approximative de 10 ans, mais pour un nombre inférieur de groupes de gains.

La figure 3 illustre aussi, pour le Canada, les probabilités générales de survie des hommes pour
la période 1985-1987, d’aprés le recensement de 1986. Ces données globales démontrent un taux
moyen de mortalité supérieur (c.-3-d. des probabilités inférieures de survie illustrées par la ligne
pointillée se situant entre les premiére et deuxiéme courbes de survie des quintiles de gains).



Cette différence s’explique surtout par le fait que les données du RPC ne comprennent pas les
personnes n’ayant aucun revenu d’emploi. Selon le tableau 1, il s’agirait principalement de personnes
pauvres vivant de transferts sociaux plutdt que de personnes trés riches vivant exclusivement de revenus
de placements. Ce tableau est donc conforme aux résultats qui, jusqu’d maintenant, démontrent que
si les données du RPC excluent le groupe ayant généralement des revenus moyens inférieurs, les taux
de survie des bénéficiaires du RPC devraient alors étre supéricurs 3 ceux de l’ensemble de la
population®.

E. Les premiéres interprétations

L’incidence de la maladie constitue I'une des principales questions dans |’interprétation de la
variation du taux de mortalité par rapport aux gains. L’apparition d’une maladie chronique entrainant
une baisse des gains et une hausse du taux de mortalité constitue une hypothése plausible. Toutefois,
la figure 4 met en doute cette interprétation en ce qui 2 trait, 3 tout le moins, & une sous-population
importante. Cette figure est identique a la figure 3, sauf que nous n'y avons tenu compte que d’un
sous-cnsemble des cotisants au RPC -- soit ceux dont les gains augmentaient annuellement et de fagon
générale avant la retraite’.

A I'exception des deux premiers quintiles de gains, les probabilités de survie augmentent de
facon évidente et continue selon les gains, 2 tous les dges observés. Il est difficile de relier ces
données a I’hypothése que les maladies expliquent, 2 elles seules, la varation du taux de mortalité.
11 parait invraisemblable que les individus de ce groupe aient été malades au cours de leur quarantaine
et de la cinquanitaine, devenant ainsi prédisposés a une mortalité accrue aprés 65 ans, et qu’ils aient
quand méme continué A travailler et 3 gagner des revenus qui augmentaient 3 un rythme supérieur a
celui des salaires moyens et ce, a partir de la quarantaine et de la cinquantaine jusqu’a 65 ans.
(Rappelons que nous avons déja déflaté les gains par I'indice moyen des salaires versés dans
I’industrie.)

Il suffit de comparer les figures 1 et 3 aux résultats de I’analyse des tables de mortalité en
I’absence d’une cause pour avoir une idée de I'importance de la variation du taux de mortalité en
rapport avec les gains illusirés dans ces figures. Nagnur et Nagrodski (1987) estiment, en s’appuyant
sur les taux de mortalit¢ du Canada de 1981, que les probabilités de survie jusqu’a 75 ans pour les
hommes ayant déja atteint 1’age de 65 ans augmenteraient, par exemple, d’environ 8 points si le cancer
disparaissait comme cause de déces (et si les taux de mortalité résultant de toutes les autres causes de
déces restaient inchangés). Les données 2 la base de la figure 3 supposent une amélioration quasi
identique des probabilités de survie entre 65 et 75 ans si la cohorte du RPC avait, au lieu des taux de
mortalité observés, ceux des 20% supérieurs des salariés moyens.

¢ Le sous-dénombrement du recensement de 1986, évalué a environ 3 %, est un autre facteur pouvant
expliquer les taux supérieurs de survie des bénéficiaires du RPC. L’ampleur du sous-dénombrement pourrait
réduire les probabilités de survie des hommes de 65 2 75 ans, de 0,4 point. De plus, les données du RPC
excluent généralement les résidents du Québec, qui comptent pour le quart de la population canadienne. Au
Québec, le taux de survie des hommes de 65 2 75 ans élait inférieur a celui du reste du Canada d’environ 4
points pour 1981 et 1986 (68,3 % et 70,2 % pour tout le Canada, sauf le Québec, comparativement 2 64,8 %
et 65,7 % pour le Québec en 1981 et 1986, respectivement).

’ Plus précisément, on n’a retenu parmmi les cotisants au RPC que les 103 741 observations qui avaient une
corrélation positive de 1’Age et des gains statistiquement significative au seuil de 5 %.
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Autrement dit, I’élimination du cancer aurait 3 peu prés le méme effet sur la mortalité de ce
groupe que celle de la variation du taux de mortalité par rapport aux gains sur les 80 % inféricurs.
Ceci est curicux, étant donné le lien beaucoup plus étroit que le public établit entre le cancer et la
santé et 'importance des dépenses consacrées a la recherche et au traitement du cancer par rapport aux
dépenses consacrées 2 la recherche sur la relation entre la SSE et la montalité.

F. Résultats compKmentaires -- Pinvalidité, le mariage et la retraite

Les statistiques déja publiées (Statistique Canada, 1980) montrent depuis longtemps que le taux
de mortalit€ des hommes mariés est inférieur 3 celui de leurs homologues célibataires. La figure 5,
qui s’appuie sur les données du RPC, illustre le rapport entre la mortalité, d’une part, et les revenus
et I’état civil, d’autre part.

L’abscisse de la figure 4 est la méme que celle de la figure 1. Toutefois, I’ordonnée illustre
les probabilités de survie -- un moins les taux de mortalité illustrés A la figure 1 -- & compter de 65
ans.

Les 545 769 hommes faisant partic des données du groupe au RPC ont été répartis en trois
groupes : 1) ceux qui ont déja requ des allocations d’invalidité du RPC ("invalidité" ayant exactement
le méme sens que celui donné par le RPC; 49 610 observations; 7 062 déceés entre 65 ct 70 ans); 2)
ceux qui €taient mariés 2 65 ans et qui n’étaient pas "invalides” (411 115 observations; 27 004 déces);
3) ceux qui étaient ni manés ni invalides (80 829 observations; 8 802 déces).

En suite, les individus appartenant a3 chacun de ces trois groupes démographiques ont été
sélectionnés, placés par ordre croissant de gains moyens "actualisés” et répartis selon les mémes centiles
que ceux de la figure 1. Remarquons que la limite établie, au 98° centile, pour les "invalides" se situe
a environ 49 000 $, tandis que les mémes limites pour les "mariés" et les "célibataires” se situent
respectivement 2 environ 74 000 $ et 57 000 $.

Les "invalides” ont les taux de mortalité les plus élevés (soit les taux de survie les plus faibles)
et généralement des gains inféricurs. Comme prévu, les hommes mariés ont un taux de mortalité plus
faible que leurs homologues célibataires -- 3 condition qu’ils ne soient pas "invalides".

La variation du taux de mortalité par rapport aux gains ressort de nouveau parmi ceux qui ne
sont pas "invalides” et ce, pour chaque groupe d’état civil, bien que celte variation ne soit pas aussi
marquée. La figure 1 indique que les taux de mortalité des 10% dans la partie supéricure de la
population sont 3 peu prés moiti€é moindres que ceux des 10% se trouvant dans la partie inférieure.
La figure 4 indique, par contre, que les taux de mortalit€ des 10 % de la partie supéricure comparés
a ceux des 10% inférieurs pour les hommes mariés et les célibataires sont respectivement, de trois
quarts et de deux tiers. De nouveau, on constate, tout comme dans la figure 1, le méme point
d’interruption pour la catégorie de gains la plus basse.

La figure 6 présente une autre disagrégation des données. Compte lenu des données que nous
avons recueillies sur les gains et qui portent pour chaque observation sur une période d’au moins
treize ans, il devient intéressant de se demander quel est le réle des autres caractéres de ces vecteurs
de gains en plus des gains moyens "actualisés” étudiés jusqu’a présent.
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La derniere année de gains non nuls, que nous interprétons comme 1'année de la retraite, que
I'individu ait pris sa retraite a I’dge de 65 ans ou avant, constitue I’un de ces caractéres. Méme si
les données sur les gains du RPC ne fournissent pas directement la date de la retraite, il est tout a
fait possible d’observer cette derniere année de gains. Si la personne avait 61 ans ou moins (et n’était
pas "invalide"), elle est considérée dans la figure 6 (115 771 observations; 7 520 décés) comme un cas
de "retraite anticipée”. Ceux qui n’étaient pas "invalides” ou "2 la retraite anticipée" ont ensuite été
répartis en deux groupes -- ceux ayant des gains non nuls chaque année précédant la retraite (soit les
“carri¢res continues”; 279 023 observations; 20 910 décds) et ceux ayant pass€é au moins une année
avec des gains non nuls avant leur derniére année de gains (soit les "carridres interrompues”; 97 150
observations; 7 376 déces). Nous avons de nouveau subdivisé chacun de ces quatre groupes par
centiles de gains moyens "actualisés”, comme dans la figure 5.

La figure 6 n'indique aucune différence importante dans le taux de mortalité entre les "carriéres
continues” et les "carrieres interrompues”, pour ceux qui ont pris une retraite tardive. Tous les deux
font €tat de variations en rapport avec les gains. Toutefois, il existe une différence plus nette entre
ceux qui ONt pris une retraite anticipée et ceux qui ont pris une retraite tardive. Le taux de mortalité
est plus €levé, et la vanation des gains plus marquée, chez les individus ayant pris une retraite
anticipée.

Une plus grande héiérogénéité de la population qui se prévaut de la retraite anticipée peut
expliquer ce phénomene. En effet, les individus se trouvant dans la partie inférieure de 1'échelle des
gains peuvent étre des travailleurs licenciés dans la cinquantaine avancée et incapables de se trouver
un autre emploi, ou des travailleurs obligés de quitter leur emploi pour des raisons de santé (sans étre
assez malades pour avoir droit 3 une pension d’invalidité du RPC) ou A cause des problémes de santé
du conjoint. Par ailleurs, les individus faisant partie des paliers supéricurs de gains ont peut-étre
bénéficié d’une richesse et d’une santé telles qu'ils ont décidé de prendre une retraite anticipée pour
jouir de la vie.

G. Analyse multidimensionnelle

Les résultats laissent supposer, jusqu’a maintenant, qu’une variété de facteurs sont associés de
facon importante 3 la mortalité, et notamment les revenus moyens, que 1’on se soit déja prévalu ou non
d’allocations d’invalidité, 1’état civil et diverses données relatives 3 I’historique des revenus des
individus avant la retraite, telles 1'dge auquel les revenus ont cessé. Par conséquent, une analyse
multidimensionnelle semble justifiée.

Selon les figures 5 et 6, il ne fait aucun doute que tous ces groupes de facteurs sont importants.
En outre, les chiffres supposent que les interactions ne sont pas suffisamment définies pour étre
représentées dans une analyse de régression simple, méme avec de nombreuses interactions du cdté droit
de I'équation. Par exemple, I'hypothese des risques proportionnels constants en ce qui a trait 2 1’état
civil et a I'age 2 la retraite ne semble pas opportune, a priori.

Par conséquent, nous avons estimé un total de 26 régressions différentes, soit une pour chacun
des treize ages différents 2 la retraite et pour chacun des deux états civils. Cette précision, qui est
I’aboutissement d’une longue analyse, doit nous permettre de présenter, le plus clairement et le plus
succinctement possible, les principaux résultats de 1’analyse multidimensionnelle.
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Les caractéristiques de la régression suivent un modele linéaire de forme y(i) = x b + s e(i),
o y(i) est le logarithme naturel de t(i), soit le nombre d'années vécues au-dela de 65 ans; x est un
vecteur ligne de covariables; b est un vecteur colonne de coefficients inconnus; et i représente les
individus. Dans les régressions multiples 8 moindres carrés, le terme d’erreur e(i) suit une distribution
normale et s est un paramétre d’échelle constant. Comme cela est souvent le cas pour les données sur
la longévité, nous supposons plutdt que e(i) suit d’une distribution type des valeurs extrémes. Ceci
équivaut 3 un modéle des risques proportionnels dans une distribution de Weibull. L’annexe 1 contient
plus de détails a ce sujet.

La variable du c6té gauche, soit le log des durées de survie aprés 65 ans (t(i)), utilise toutes
les données disponibles jusqu’a 74 ans -- le dernier age avant que toutes les données suivantes soient
éliminées (mesurées au douziéme d’année; voir la figure 2).

La principale covariable correspond simplement aux gains moyens a partir de 52 ans (I’age le
plus bas commun a toutes les observations; voir la figure 2) jusqu'a la dernieére année avant la retraite
(jusqu’a la derniere année de gains, exclusivement)®. Remarquons que cette donnée differe des résultats
graphiques précédents ou les revenus moyens comprenaient les données sur toutes les années de gains
auxquelles on avait accés (qui remontaient, dans certaines observations, a I'dge de 43 ans). Le fait
de n’utiliser que les revenus gagnés a partir de 52 ans met toutes les observations sur un pied d’égalité.
Par exemple, la durée du suivi de la période aprés 65 ans ne sera pas établie avant I’élimination des
données qui se trouvent au-deld du point limite, en corrélation avec I'inclusion des gains avant 52 ans,
ce qui permet d’éviter une confusion possible. De plus, puisque nous avons estimé des régressions
indépendantes pour chaque dge au moment de la retraite, la période sur laquelle nous avons établi la
moyenne des revenus est la méme pour chaque régression.

Nous avons inclus deux autres covariables dans les régressions dans le but, surtout, d’ajuster
celles-ci. L'une de ces covariables est le pourcentage des années comprises dans le calcul des revenus
moyens ("actualisés"), dans les cas ou les gains étaient inférieurs a3 2 500 $. Nous avons tenu compte
de ces pourcentages pour traduire la non-monotonité de la variation du taux de mortalité pour les
revenus trés faibles, comme I'illustre la figure 1.

L'autre covariable est le pourcentage des années pour lesquelles il semble qu'on ait codé
(tronqué) les gains 2 un maximum de 9 999 § (en dollars courants). Cette mesure porte sur les années
1966 a 1971 et touche 46 936 individus de 52 ans ou plus ayant des gains de méme que 88 111
années-personnes de gains sur un total de 5 547 042 années-personnes comprises dans la régression -
- environ 1,6 % d’années-personnes de gains. En 1971, la derni¢re année touchée par la limitation
des salaires et celle ou D'effet de la limite maximale nominale fixée a 9 999 § aurait éé le plus
général, 25 % des cotisants auraient été touchés.

Pour ajuster le modele, nous avons utilisé la procédure LIFEREG du SAS (1985, p. 507-528).
Ce programme fait appel aux techniques de Newton-Raphson pour trouver les estimations du maximum
de vraisemblance des coefficients.

* Nous n’avons pas inclus de tendance 2 long terme parce qu'elle aurait été colin€aire avec les revenus
moyens. Il y a eu une diminution importante du nombre d’hommes qui prennent leur retraite a 65 ans, ce qui
n'engendre cependant aucune confusion, 2 cause de l'utilisation de régressions séparées pour chaque 8ge a la
retraite.
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Nous avons ajusté le modele que pour les individus ayant déja requ des prestations d’invalidité,
en raison de leurs formes de survie extrémement différentes.

Un des avantages du modéle des risques proportionnels par rapport au modele logistique simple
(celui qu’ont utilisé par exemple Duleep [1989], Wigle et al. [1989] et Marmot [1986]) est qu'il utilise
plus qu’une information binaire pour €tablir si I'individu est mort pendant la période observée ou non.
Ce modéle tient compte du nombre d’ann€es vécues aprés 65 ans, du fait qu’un individu soit mort
avant la derniére date d’observation (septembre 1988), ou du fait qu’il ait vécu au-deld de cette date.
Les données du RPC fournissent des informations allant jusqu’a cent mois de survie pour chaque
individu. II est donc évidemment recommandable d’utiliser cette information.

Comme nous I'expliquons a I’annexe 1 (équation 11), nous avons vérifi€ la justesse du modele
de régression de Weibull de fagon graphique et en comparant les résidus 2 la distribution des valeurs
extrémes. Nous avons également vérifié les caractéristiques relatives a I’hypothése de la linéarité des
revenus moyens, en approfondissant 1’analyse des résidus.

La figure 7 illustre les résultats de ces 26 régressions de Weibull et met en lumiére 'effet de
I'état civil et de I'dge a la retraite. L’histogramme au bas de la figure indique la part de la population
ayant pris sa retraite 2 chaque age selon I'état civil. (Rappelons que la retraite est définie ici comme
I'année suivant la derni¢re année de gains.) Environ la moitié de la population a pris sa retraite au
cours de sa 65° année.

Les deux lignes continues illustrent les probabilités moyennes de survie de 65 a 70 ans selon
I'année de la retraite et I’état civil. Ces probabilités sont calculées d’aprés les régressions estimées,
en supposant des revenus moyens de 25 000 $°. Les lignes pointillées assurent des "intervalles de
confiance" de 95 %".

Comme l'ont déja montré les résultats précédents, les probabilités de survie sont
considérablement supérieures chez les hommes mariés et ce, pour tous les iges a la retraite. Plus
intéressant encore, et selon la figure 6, il semble y avoir une relation qui croit de fagon continue entre
la probabiliié de survie et I’dge au moment de la retraite. Toutefois, les modeles ne sont pas
entierement uniformes ou paralléles selon 1’état civil. Il a donc semblé nécessaire de faire des
régressions séparées.

La figure 8 est identique a la figure 7, sauf qu’au lieu d’illustrer des intervalles de confiance,
elle comporte une deuxiéme paire de courbes basées sur des gains de 50 000 $. La différence entre
les deux lignes continues illustre ainsi 'effet sur les probabilités de survie des hommes mariés d’une
augmentation de gains avant la retraite de 25 000 $ 2 50 000 $, selon I’age 2 la retraite. La différence
entre les deux lignes pointillées illustre 1’effet correspondant sur les célibataires. Des gains supérieurs
entrainent toujours des probabilités accrues de survie, mais ’ampleur de cette variation du taux par
rapport aux gains tend 3 diminuer pour les dges supérieurs 2 la retraite. L’effet est semblable mais
Iégerement plus variable chez les hommes célibataires.

° Les probabilités ne supposent également aucune année de gains trés €levés, et aucune de gains
trés faibles. L'annexe 2 donne des précisions sur les régressions. Comme !'illustre la figure 2, les
résultats associ€s aux variables des gains trés élevés ou trés faibles ne comportent aucune erreur
systématique.

' Plus précisément, il s’agit des intervalles modifiés de confiance du log de longévité.
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La figure 9 illustre les conséquences des régressions en ce qui a trait aux risques relatifs. Au
lieu de n'illustrer que deux niveaux de revenus, comme dans la figure 8, ce graphique montre les effets
sur les hommes mariés de différents centiles de la distribution générale des gains moyens (soit la
répartition des gains moyens regroupés pour tous les dges 2 la retraite et les deux états civils). Dans
le cas du groupe le plus nombreux, savoir les hommes mariés qui prennent leur retraite 3 65 ans
(208 572 observations -- voir ’annexe 2), les risques relatifs se situent entre 0,86 pour le 95° centile
a 1,10 pour le 5° centile, tandis que dans le cas des gains moyens médians (équivalents 2 environ
24 500 $) le risque relatif a été fixé a 1,00.

Pour les cas de retraite anticipée, les risques relatifs pour les gains médians dépassent 1,5. La
portée des risques relatifs sur tous les centiles de gains augmente de plus du double pour le 5° centile
de revenus par rapport au 95° centile de revenus.

H. Observations

Nous avons obtenu un certain nombre de résultats importants de cette analyse de régression
multidimensionnelle. L’un de ces résultats a trait 2 la forme que revét la variation du revenu. Puisque
la régression de Weibull s’appuie sur une relation linéaire entre le log de la longévité et les gains
moyens, la probabilité de survie pour un intervalle d’dges donné prend la forme de I’équation 11 2
I'annexe 1. Ainsi, chaque dollar ajouté aux revenus engendre un "effet protecteur” décroissant aux
niveaux de revenus €élevés, ce qui, intuitivement, nous parait plausible.

De plus, puisque les revenus moyens sont eux-mémes une fonction des gains 2 tous les dges
se situant entre 52 ans et 1’année précédant la retraite (inclusivement), chaque dollar ajouté aux revenus
au cours de n’importe laquelle de ces années a le méme "effet protecteur™'. Cet énoncé peut paraitre
plus étonnant mais il est conforme 2 la notion que ce sont les gains "constants” et non provisoires qui
constituent des variables déterminantes. Réciproquement, cela suppose que les revenus ont des effets
a long terme sur la mortalité, les associations retardées pouvant s’établir sur des décennies. Cela
suppose €galement que non seulement les analyses transversales mais aussi les études plus courtes de
suivi de la mortalité (p. ex., 2 ans), utilisant une variable de revenus annuels comme celle de Rogot
et al. (1988), peuvent négliger ou minimiser des relations importantes.

L’ampleur de la variation unidimensionnelle des gains illustrée 2 la figure 1 est réduite et
devient variable lorsqu’on fait une analyse multidimensionnelle qui tient compte d’autres facteurs.
Lorsque I’on exclut les bénéficiaires de prestations d’invalidité du RPC, les variations du taux de
mortalité par rapport a |’état civil et 2 I’ige 2 la retraite ont généralement la méme ampleur que les
variations du taux par rapport aux gains des différents sous-groupes. Toutes ces variations ne sont
quand méme pas sans importance. Exprimé en risques relatifs, I’effet sur la mortalité aprés 65 ans des
variations des gains moyens avant la retraite, de 1’état civil et de 1'4ge 2 la retraite est du méme ordre
que I’effet du tabagisme ou du taux élevé de cholestérol dans le sang sur les risques d’une attaque
cardiaque (soit des risques relatifs de 1,5 2 2,0; p. ex., Wilson et al. [1987], Semenciw et al. [1988]).

"' Pour d’autres régressions, dont le présent document ne fait pas étal, nous avons eu recours aux gains
annuels depuis 1'4ge de 52 ans jusqu’a I'année avant la retraite comme variables de droite pour explorer 1’effet
de la "forme" du profil des revenus gagnés avant la retraite. A 1'exception de 1'Age a la retraite, et des tendances
des gains comme nous le mentionnons plus loin, ces régressions plus détaillées n’ont rien ajouté d’important 2
la puissance explicative. Cette constatation est conforme aux différences négligeables relevées entre les variations
des gains des "carriéres continues” et celles des "carri¢res interrompues” illustrées dans la figure 6.
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L’augmentation de la mortalité associ€e a la retraite anticipée suppose un certain effet sur le
plan de la santé. L’apparition de la maladie peut prédisposer un individu a la fois 3 quitter son travail
-- soit a prendre sa retraite avant 65 ans -- et & une mortalité accrue aprés 65 ans. Nous avons eu
recours a la notion de "sélection selon la santé" pour démontrer que les variations de taux de mortalité
par rapport aux classes sociales sont artificielles, les résultats d’une mauvaise santé entrainant 2 la fois
des revenus plus faibles (ou 'appartenance 3 une classe sociale inférieure) et une mortalité accrue.

Bien que la "sélection selon la sant€" puisse agir chez une partie de la population étudiée, ce
crittre ne s’applique manifestement pas a tous. La figure 9 illustre cette conclusion. Les variations
de taux de mortalit€é par rapport aux gains sont évidentes dans le cas des groupes ayant pris leur
retraite au méme age; en fait, elles sont plus importantes dans le cas des individus ayant pris leur
retraite plus tot.

11 n’est pas plausible non plus que cet effet de "sélection selon la santé" agisse chez ceux dont
les gains augmentaient de fagon générale (pas seulement en chiffres nominaux ou réels mais par rapport
au salaire moyen) avant la retraite. Pourtant, la figure 4 fait toujours état de variations de taux de
mortalit€é dans ce sous-groupe par rapport aux revenus moyens gagnés avant la retraite.

Une autre régression, exposée a I’annexe 2, confirme ce point. Cette régression est, 3 une
exception prés, la méme que celles illustrées par les figures 7 2 9, dans le cas des hommes mariés
ayant pris leur retraite 3 65 ans (plus de 200 000 observations -- le groupe modele comprenant pres
de 40 % de la population observée). La régression comprenait une variable suppiémentaire -- la
corrélation des rangs des gains avant [a retraite et I’dge (la méme variable que celle qui a servi 2
sélectionner la sous-population de la figure 4).

Le coefficient de cette variable indique une association statistiquement significative et non
triviale avec la durée de survie aprés la retraite, Ainsi, nous avons pu, en gardant constants les gains
moyens avant la retraite, 1'dge a la retraite ainsi que I’état civil, et en excluant les "invalides", établir
une relation entre une tendance a la hausse des gains avant la retraite et de meilleures probabilités de
survie apres 65 ans (et vice versa). Cette conclusion semble supposer que "I’amélioration des choses"”
sur le plan pécuniaire a un effet bénéfique sur la survie beaucoup plus tard, indépendamment de tout
effet résultant de 1'état de santé juste avant la retraite.

Dong, il est possible d’assumer les conclusions en ce qui a trait 3 |’hypothése de la "sélection
selon la sant€"en précisant que nous avons:

exclu les invalides graves;

. utilisé les revenus moyens, minimisant ainsi 1'effet de toute maladie aigué;

1 exclu les gains de I’année de la retraite, faisant ainsi abstraction de toute année ou une maladie
grave aurait pu avoir une influence;

: décomposé les données en fonction de 1’dge a la retraite;

. introduit dans 1’analyse certaines tendances des gains des individus par rapport aux salaires

moyens, afin de compenser 1'effet des maladies dégénératives chroniques, dans la mesure ou
celles-ci limitent les gains;

: tenu compte des associations entre les gains et la mortalité dans les cas ou l’intervalle est assez
important -- soit le cas des revenus gagnés entre 52 ans et le début de la soixantaine, et la
mortalité entre 65 et 74 ans, pour les individus ayant vécu jusqu’a 65 ans.
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On observe une variation importante du taux de mortalité en fonction des gains en dépit de
toutes ces précautions. Il est donc trés improbable que la sélection selon la santé soit |’unique
explication.

Comme nous I’avons mentionné au début du présent document, on connait généralement bien
I'influence de I'état civil et des gains sur les variations de taux de mortalité (ou les variables de la
situation socio-économiques qui y sont reliées), quoique cette connaissance soit habituellement
dépourvue des détails et de l'intervalle serré de confiance de la présente étude. Toutefois, les
explications sont beaucoup moins certaines. L’une d’elles -- la sélection selon 1'état de santé -- ne
s’applique évidemment pas a d’importantes sections de la population étudiée.

Certains autres résultats de la présente analyse, tels que 1’association entre la durée de survie
aprés 65 ans et des tendances a la hausse des gains avant la retraite, ainsi que 1’dge a la retraite, et
I’augmentation du taux de mortalité en rapport avec les gains par les individus ayant pris leur retraite
plus jeunes, toutes choses étant égales par ailleurs, semblent nouveaux. Comme nous I’avons déja
indiqué, le premier de ces résultats semble exercer un certain attrait sur le plan intuitif. Il existe
certaines implications quant aux relations de causalité, par exemple, celles de Hirdes et al. (1986) citées
plus haut; mais celles-ci ne sont certainement pas évidentes.

L’intuition ou les explications dans les deux derniers cas sont plus problématiques. Les écrits
sur les comportements a4 1’égard de la retraite proposent comme principaux déterminants la branche
d’activité et la profession, les niveaux de revenus, 1’état de santé et les niveaux prévus de prestations
de retraite. Selon Burtless (1987), par exemple, une explication probable de I’association avec 1’age
a la retraite est que les individus travaillant dans des branches, ou la profession comporte plus de
risques pour la santé (par exemple, la clause de certains régimes de retraites stipulant 1’obligation de
prendre sa retraite aprés un maximum de 30 années de service), prennent ordinairement leur retraite
plus jeunes.

Toutefois, les données du RPC indiquent que le nombre de retraites anticipées semble bien
faible (voir I'histogramme de la figure 7), en comparaison par exemple avec les idges "normaux" de
la retraite des régimes privés et avec les "clauses spéciales de retraite anticipée” (en termes actuariels),
les clauses et les témoignages depuis le début des années 80 sur les "retraites & I’amiable” et les
retraites anticipées dans le but de réduire les effectifs (Statistique Canada, 1989).

Les résultats de I’analyse soulévent, par conséquent, d’importantes questions sur les mécanismes
de la causalité. Les explications habituelles ne peuvent pas rendre compte de certains résultats.

En outre, les résultats ont d’importantes répercussions sur le plan des politiques de I’Etat.
Quant aux politiques dans le domaine de la santé, I’existence de variations notables de mortalité souléve
des questions sur ’efficacité du systeme actuel d’assurance-maladie. Il existe deux grandes explications
possibles. D’une part, compte tenu des besoins, le systtme de soins de santé ne garantirait pas 1'égalité
d’accés. Les hommes ayant des gains moyens inférieurs recevraient des soins de moindre qualité, bien
que, compte tenu de la fréquence de leurs problemes de santé, ils recourent aux services de spécialistes
de la santé aussi souvent que leurs homologues plus fortunés (Manga et al., 1987; Broyles et al., 1983).
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Ou alors certains aspects tels que le mode de vie, le lieu de travail ou le milieu familial
varient de fagon systématique selon les gains, ne sont pas touchés par les services offerts par le syst¢me
de soins de santé et prédisposent également 3 une mortalité accrue. Ainsi, les travailleurs 2 faibles
revenus peuvent €tre exposés d des degrés de tension et de substances toxiques tels qu'une fois
malades, le systeme de soins de santé ne peut les guérir.

Chaque hypothése suscite des préoccupations sérieuses, bien que différentes. La plus pertinente
commande de nouvelles recherches.

Les politiques en mati¢re de retraites constituent un deuxieéme domaine majeur sur lequel les
conclusions ont des répercussions notables. Les résultats semblent indiquer que le syst¢me public de
retraites du Canada n’est pas aussi avancé qu’un grand nombre le croient. Sur le plan des gains au
cours d'une vie, si les individus ayant des revenus supérieurs vivent plus longtemps, ils bénéficient
d’une pension pendant une période plus longue. Donc le RPC afférent aux gains et apparemment
neutre sur le plan de la répartition, grice a son taux de remplacement de 25 %, est en fait régressif.
(Schulz [1974] a déja démontré I’existence du méme écart aux Etats-Unis entre les Blancs et les Noirs
bénéficiaires de la sécurité sociale.)

De la méme fagon, les variations du taux de mortalité aprés 65 ans et selon 1’dge a la retraite
soulévent des questions sur 1'équité des facteurs d'ajustement actuels et actuariels des prestations de
retraite anticipée du RPC et du RRQ, lesquels ont récemment fait I'objet d’une loi. Ces facteurs
actuariels sont "neutres” dans I'ensemble, si I’on suppose que les taux de mortalité ne dépendent pas
de I’age a la retraite. Par conséquent, compte tenu des résultats déja présentés, les pré-retraités, ayant
semble-t-il des perspectives accrues de mortalité, recevront moins de prestations 3 vie des RPC et
RRQ.

I. Sommaire et conclusions

La présente ¢tude porte sur la relation entre les gains avant la retraite et la mortalité apres 65
ans pour plus d’'un demi-million de Canadiens. Les données indiquent une variation notable et
significative -- des décennies de gains supérieurs avant 65 ans sont reliées a4 des probabilités moindres
de mortalit€¢ au cours des neuf années subséquentes. De méme, le fait d’étre marié, le fait de ne pas
prendre de retraite anticipée, le fait de ne pas étre invalide et le fait de bénéficier d’augmentations de
gains sont tous reliés de fagon remarquable 2 des probabilités accrues de survie.

Sur le plan de la méthodologie, ce type de résultats illustre le potentiel non encore amplement
exploité des données administratives dans la recherche médicale et en sciences sociales.

Enfin, les relations de causalité permettant 3 ces variables de la situation socio-économique
d’agir sur la mortalit€ sont inconnues dans I’ensemble. Toutefois, la juxtaposition des variations de
taux de mortalité et |'égalité générale d’acces aux services de soins de santé au Canada,
indépendamment de la situation économique, souléve des questions de fond sur les orientations les plus
importantes que l’on devrait donner 3 la recherche en matieére de santé.
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Annexe I : Description du modéle de régression de Weibull

Le modele de régression linéaire et sa relation avec la distribution de Weibull

Supposons que la variable aléatoire T représente la durée de vie et que Y = In[T]. Les valeurs
observées chez n individus sont t,, t,, ...t, (ou y,, y, ...y,, ou y; = In[t]). Supposons, pour le moment,
que tous les t, sont conserv€s. On fait I’hypothése que les y, suivent un modele lin€aire de la forme :

1) y,=xb +se,

ou x est un vecteur ligne de covariables, b un vecteur colonne de coefficients inconnus, s un parameétre
d’échelle, et ou e¢; suit une distribution type de valeurs extrémes.

Nous démontrerons que 1’équation 1 implique que les t, suivent une distribution de Weibull.
On a souvent recours 2 la distribution de Weibull dans I’analyse des données sur la vie humaine parce
qu’elle a certaines propriétés qui lui permettent de rendre compte de ces données de fagon réaliste.

La fonction de densité de probabilité (FDP) des valeurs extrémes pour les e; est :

2) f.(e) = exple - exp(e]] (-° < e < ®).

t A2

Par conséquent, la FDP pour les y, es

) £) = (Us expl(y - xb)/s - exp[(y - xb)s]] (@ <y <)

(On obtient cette équation en opérant le changement habituel de relation entre les variables, c¢’est-a-
dire en substituant (y - xb)/s a e et 1/s 2 de/dy dans I’équation f(y) = f(e)de/dy.) De I’équation 3
nous pouvons tirer 1a FDP f(t) des t, :

4) f(t) = (1/(ts))exp{(In[t] - xb)/s - exp[(In[t] - xb)/s]].

(On obtient cette équation en changeant la relation entre les variables, c’est-2-dire en substituant In[t]
ay et I/t a dy/dt dans I'équation f(t) = f(y) dy/dt.) L’équation 4 est la FDP d’une distribution de
Weibull. Nous pouvons la reformuler sous la forme, plus courante, suivante :

5) (f.(t)>=0()1/(s exp[xb])) (t/(exp{xb]))"* exp[-t/(exp[xb])""]
t \

On obtient une approximation des paramétres b et s en maximisant la vraisemblance TTf(y;) des y,
ou, de 1a méme fagon, en maximisant la vraisemblance T f(t) des t.

2 yoir Lawless (1982, p. 274, éq. 6.1.3).

* voir Lawless (1982, p. 141), avec alpha = exp[xb] et beta = 1/s.
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La régression de Weibull comme modele de risques proportionnels

La distribution d’une variable aléatoire ne peut étre connue, dans sa totalité, que par sa FDP
f(.) ou par sa fonction de distribution cumulative (FDC) F(.). En analysant les données sur la durée
de vie, nous avons aussi recours a la distribution de survie S(.) = 1 - F(.) et a la fonction de risque
h(.) = f(.)/S(.) pour définir la distribution. Pour une distribution de Weibull ayant une FDP f(1),
comme dans I'équation 5, la distribution de survie S(t) est :

6) S(t) = exp[-(t/exp{xb])"].
Par conséquent, la fonction de risque de t (étant donné x) est :**

7 h(t;x) = (1/(s exp[xb])) (Vexp[xb])*=*.

Remarquons que 1’équation 7 suppose qu’étant donné xb, il y a une relation linéaire simple entre le
log de la fonction de risque et le log de la durée de vie :

8) In[h(t;x)] = -In[s] - xb/s + ((1-s)/s) In[t].

Le coefficient des fonctions de risque pour deux individus ayant des vecteurs de covariables x=x, et
X=X, est :

9) h{t;x,)/h(t;x,) = (exp[(x, - x,)b])™,
qui ne dépend pas de la durée de vie t. Donc, différents individus ont des "risques proportionnels”,
indépendamment de t. (Les mode¢les des risques proportionnels peuvent également s’appuyer sur

d’autres fonctions de risque que le risque de Weibull).

Le risque relatif

Si deux individus ne sont différents que par une covariable, le coefficient de leurs fonctions
de risque se raméne alors i:

10) h(t;x,)/h(tx,) = (exp{(Xx - X))

ol x,, et X, sont les valeurs de cette covariable pour les deux individus, et b, le coefficient de cette
covariable. On utilise 1’équation 10 pour évaluer le "risque relatif” associ€¢ au changement de x,, & x,
dans la covariable k-th, en gardant constantes les valeurs de toutes les autres covariables.

Les données abandonnées

Si certains des t, sont abandonnés, la fonction de vraisamblance utilisée pour estimer les
paramétres de régression est changée de TT.f(t) a:

TR (S(1)) ",

ou d; = 1 si t, est conservé, et d, = 0 si t, est abandonné. L’information sur les durées de vie continues
est donc intégrée au modele.

* voir Lawless (1982, p. 274, éq. 6.1.2, avec delta = 1/s et alpha(x) = exp[xb].
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La vérification de I’hypothése d’une distribution de Weibull

D’aprés 1’équation 6, on constate que:

11)  In[-In[S(]] = (In[t] - [xb])/s.

Donc, le tracé de In/-In[S(t)]] par rapport a In(t) nous permet de vérifier empiriquement la validité de
’hypotheése selon laquelle il s’agit d’une distribution de Weibull (en ayant recours 3 une approximation
de S(t)). Selon cette hypothese, le tracé devrait étre réparti suivant approximativement une ligne droite.
La pente de la droite nous donne une approximation grossiére de 1/s et le point d'interaction avec
’ordonnée peut étre utilisé pour estimer -exp[xb]/s (donc xb). (Voir Kalbfleisch et Prentice, 1980,
p.24))

On appelle parfois "risque cumulatif” la quantité -In[S(t)] parce qu’elle est égale a I’intégrale
de la fonction de risque de zéro a t.
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Annexe 2 : Coefficients de régresson de Weibull

Le tableau suivant comprend les coefficients estimés de 27 régressions de Weibull (voir I'annexe
1). Les erreurs types apparaissent sous les coefficients.

La premiere moitié du tableau représente la population masculine non mariée, et la deuxi¢me
moiti¢ la population masculine mariée,

Chacun de ces groupes comprend 13 ensembles de résultats obtenus par régression, un pour chaque
Age a la retraite. Dans un cas, celui des hommes mariés ayant pris leur retraite a3 65 ans, nous avons
une deuxiéme régression qui comporte une variable supplémentaire du c6té droit.

La variable gauche, dans tous les cas, représente le log de la durée de vie apres ['dge de 65 ans,
mesuré au douzieme d’'année le plus proche. Les variables de droite sont les suivantes:

Const. -- la constante

Gains  -- les gains moyen en dizaines de milliers de dollars. La moyenne de chaque individu a
ét€ obtenue en "actualisant” d’abord les gains de chaque année, c’est-a-dire en les
multipliant par le rapport du salairc moyen en 1988 au salaire moyen de I’année des gains,
puis en calculant la moyenne de ces chiffres "actualisés”. Seuls sont inclus les revenus
entre 1'dge de 52 ans et I'année précédant la derniére année de gain.

Haut  -- la fraction de toutes les années de gains élevés avant la retraite
Bas -- la fraction de toutes les années de gains inférieurs 2 2 500 § avant la retraite
Tau -- corrélation des rangs entre 1’age et les revenus, de I’age de 52 ans a |'dge de 64 ans

(utilis€ dans une seule régression)
Les renseignements suivants apparaissent plus bas :
Echelle -- le parameétre d’échelle pour la distribution des valeurs extrémes des erreurs

Décés -- le nombre de personnes dans la régression décédées avant la fin de la période
d’observation, soit septembre 1988

Rejets -- le nombre d’individus dans la régression qui étaient toujours en vie a la fin de la période
d’observation

I1 faut noter que le nombre d’observations dans chaque régression représente la somme des déces et
des rejets. Tous les coefficients sont significatifs 8 5%, & moins d’indication contraire.



HOMMES CELIBATAIRES

Age  Const. Gain Haut Bas Echelle Déces Rejets

65 2.90440 0.00489** 0.10150** 0.33234 0.72588 5,061 26,718
0.02568 0.00810 0.2245 0.07342 0.008%7

64 2.99524 0.08278 -1.31228 0.05734* 0.89087 IpS¥i2 10,568
0.06166 0.02295 0.52478 0.13360 0.01952

63 2.85259 0.12157 -1.1341% 0.27225* 0.78340 789 8,925
0.07686 0.02826 0.57473 0.16371 0.02243

62 2.72166 0.12779 -0.96846* -0.11642** 0.80232 673 4,698
0.08833 0.03451 0.59088 0.16820 0.02547

61 2.45090 0.15154 -0.03489++ 0.21041%* 0.79048 681 3,627
0.08269 0.03346 0.5%9000 0.1639% 0.02518

60 2.69568 0.04887* -0.59665** 0.07680** 0.83735 605 3,190
0.09372 0.03587 0.47917 0.17737 0.02853

59 2.55392 0.10399 -0.37460% 0.10940** 0.81768 474 2,230
0.09883 0.04337 0.59787 0.1832¢4 0.03120

58 2.39547 0.20364 -0.49880** 0.35796* 0.88631 410 1,849
0.10929 0.05191 0.56387 0.19590 0.03694

57 2.39587 0.15963 -0.08590*" 0.13195+ 0.81564 345 1,539
0.11027 0.05485 0.77344 0.18122 0.03661

56 2.43017 0.09488* 0.65209** 0.52989 0.8781 299 1,286
0.11582 0.05512 0.65827 0.21761% 0.04256

S5 2.46218 0.16539 -0.58390** 0.38164* 0.88833 234 1,101
0.13254 0.06617 0.54961 0.22060 0.04877

54 2.50952 0.08724** 0.31101** <0.02196** 0.90630 204 810
0.13722 0.07163 0.60058 0.16263 0.05246

53 2.77162 0.01582** 0.15026** ~0.14366** 0.96398 134 688
0.17571 0.07615 0.56726 0.20684 0.07000
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HOMMES MARIES -- Régression spéciale incluant la corrélation dge-revenu

Age

65

HOMMES MARIES

Age
65

b4
63
62
61
60
59
58
57
56
55
54

L)

"w

0
P

A
>

Const.

S
0

.32337
.01518

Const.

2
0.

B,
0
3
0
3
0
3
0
3
0
3
0
35
0
F4
0
3
0
2
il
2
0
2
0
2
0

.31247
.01503

48937
. 03891

.26130
.04900

13113
. 06005

.17650
.06297

.10184
.07037

15715
.08941

91643
.10057

. 19869

11784

. 71680
11118

77631
11726

.83806
14704

.99709
. 16905

<]
1

Gain

0.
0.

03154
0039

Gain

.03527
.00385

07334
L0118

09997
.01408

10976
.01797

06597
.01763

.10981
.02078

0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0.07214
0.
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0

02534

.15924
.03308

L04761
.03197

16939
.03890

. 12688
.04220

7719
.05989

07161
.05037

insignificant)

Haut

-0.00037%*
0.08995

Haut

.05910**
08944

LO7547%+
24986

.52842
.25048

69356
2515¢

-0

0

-0

0

-0

0

-0.

0.
-0.10847*"
0.23771
-0.31832+~
0.24659
0.06543*~
0.31790
-0.23951 %«
0.31344
0.
Q.
-0.
a.
0.
0.
-0.
0.
0.

35924n
33986

12294
27263

09831~
27500

02045**
33849

58933¢+
0.37335

>.0.0S (i.e. questionable significance)
(i.e.

0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
-0.03179=*
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0

Bas

0.19229
0.06297

Bas

.22369
04259

14335+
.09151

- 10265
.107¢3

.00055*~
.12206

-0.22602*

. 12547

. 23310
.15512

16942

. 16829+
17913

-0.29802**

. 19735

L4377
L2173

.33820%*
.21984

-0.01221

. 18593

.19831ew
L26169

Echelle

0.77991
0.00483

Echelle

0.78027
0.00483

0.96559
01176

.80071
01299

82092
.01628

.80305
017N

0
0
0
0
0
0
0
0.86905
0.02068
0.88101
0.02773
0.87003
0.03142
0.
0.
0.
0.
0.
0.
0%
0.
0.
0.

87462
03747

85511
03760

81377
06097

9712
05524

94371
06676

Tau

0.0705S
0.01362

Déces
20,952

4,97
2,339
1,736
1,662
1,283
732
457
390
368
2276
197

1149

Rejets
187,620

56,825
49,890
26,170
16,754
13,634
7,008
5,124
3,700
2,879
2,258
1,348

1,106
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