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RÉSUMÉ

Au cours du siècle dernier, nous avons pu observer une diminution remar-

quable de la mortalité dans toutes les régions du monde, en particulier dans les

pays développés. Cette chute a été caractérisée par des modifications importantes

quant à la répartition des décès selon l’âge, ces derniers ne se produisant plus

principalement durant les premiers âges de la vie mais plutôt au delà de l’âge de

65 ans. Notre étude s’intéresse spécifiquement au suivi fin et détaillé des change-

ments survenus dans la distribution des âges au décès chez les personnes âgées.

Pour ce faire, nous proposons une nouvelle méthode de lissage non paramétrique

souple qui repose sur l’utilisation des P-splines et qui mène à une expression pré-

cise de la mortalité, telle que décrite par les données observées. Les résultats de

nos analyses sont présentés sous forme d’articles scientifiques, qui s’appuient sur

les données de la Human Mortality Database, la Base de données sur la longévité

canadienne et le Registre de la population du Québec ancien reconnues pour leur

fiabilité.

Les conclusions du premier article suggèrent que certains pays à faible mor-

talité auraient récemment franchi l’ère de la compression de la mortalité aux

grands âges, ère durant laquelle les décès au sein des personnes âgées tendent à se

concentrer dans un intervalle d’âge progressivement plus court. En effet, depuis

le début des années 1990 au Japon, l’âge modal au décès continue d’augmenter

alors que le niveau d’hétérogénéité des durées de vie au-delà de cet âge demeure

inchangé. Nous assistons ainsi à un déplacement de l’ensemble des durées de vie

adultes vers des âges plus élevés, sans réduction parallèle de la dispersion de la

mortalité aux grands âges. En France et au Canada, les femmes affichent aussi
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de tels développements depuis le début des années 2000, mais le scénario de com-

pression de la mortalité aux grands âges est toujours en cours chez les hommes.

Aux États-Unis, les résultats de la dernière décennie s’avèrent inquiétants car

pour plusieurs années consécutives, l’âge modal au décès, soit la durée de vie la

plus commune des adultes, a diminué de manière importante chez les deux sexes.

Le second article s’inscrit dans une perspective géographique plus fine et ré-

vèle que les disparités provinciales en matière de mortalité adulte au Canada

entre 1930 et 2007, bien décrites à l’aide de surfaces de mortalité lissées, sont

importantes et méritent d’être suivies de près. Plus spécifiquement, sur la base

des trajectoires temporelles de l’âge modal au décès et de l’écart type des âges

au décès situés au-delà du mode, les différentiels de mortalité aux grands âges

entre provinces ont à peine diminué durant cette période, et cela, malgré la baisse

notable de la mortalité dans toutes les provinces depuis le début du XXe siècle.

Également, nous constatons que ce sont précisément les femmes issues de pro-

vinces de l’Ouest et du centre du pays qui semblent avoir franchi l’ère de la

compression de la mortalité aux grands âges au Canada.

Dans le cadre du troisième et dernier article de cette thèse, nous étudions la

longévité des adultes au XVIIIe siècle et apportons un nouvel éclairage sur la durée

de vie la plus commune des adultes à cette époque. À la lumière de nos résultats,

l’âge le plus commun au décès parmi les adultes canadiens-français a augmenté

entre 1740-1754 et 1785-1799 au Québec ancien. En effet, l’âge modal au décès

est passé d’environ 73 ans à près de 76 ans chez les femmes et d’environ 70 ans

à 74 ans chez les hommes. Les conditions de vie particulières de la population

canadienne-française à cette époque pourraient expliquer cet accroissement.

Mots-clés : âge modal au décès, compression de la mortalité aux grands âges,

report de la mortalité, longévité humaine, lissage par P-splines, surfaces de mor-

talité, Canada, États-Unis, France, Japon, provinces canadiennes, Québec ancien
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ABSTRACT

Over the course of the last century, we have witnessed major improvements

in the level of mortality in regions all across the globe, in particular in developed

countries. This remarkable mortality decrease has also been characterized by fun-

damental changes in the mortality profile by age. Indeed, deaths are no longer

occurring mainly at very young ages but rather at advanced ages such as above

age 65. Our research focuses on monitoring and understanding historical changes

in the age-at-death distribution among the elderly population. We propose a new

flexible nonparametric smoothing approach based on P-splines leading to detailed

mortality representations, as described by actual data. The results are presented

in three scientific papers, which rest upon reliable data taken from the Human

Mortality Database, the Canadian Human Mortality Database, and the Registre

de la population du Québec ancien.

Findings from the first paper suggest that some low mortality countries may

have recently reached the end of the old-age compression of mortality era, where

deaths among the elderly population tend to concentrate into a progressively

shorter age interval over time. Indeed, since the early 1990s in Japan, the modal

age at death continues to increase while reductions in the variability of age at

death above the mode have stopped. Thus, the distribution of age at death at older

ages has been sliding towards higher ages without changing its shape. In France

and Canada, women show such developments since the early 2000s, whereas men

are still boldly engaged in an old-age mortality compression regime. In the USA,

the picture for the latest decade is worrying because for several consecutive years

in that timeframe, women and men have both recorded important declines in
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their modal age at death, which corresponds to the most common age at death

among adults.

The second paper takes a look within national boundaries and examines re-

gional adult mortality differentials in Canada between 1930 and 2007. Smoothed

mortality surfaces reveal that provincial disparities among adults in general and

among the elderly population in particular are substantial in this country and de-

serve to be monitored closely. More specifically, based on modal age at death and

standard deviation above the mode time trends, provincial disparities at older

ages have barely reduced during the period studied, despite the great mortality

improvements recorded in all provinces since the early XXth century. Also, we find

that women who have reached the end of the old-age compression of mortality

era in Canada are respectively those of Western and Central provinces.

The last paper focuses on adult longevity during the XVIIIth century in his-

torical Quebec and provides new insight on the most common adult age at death.

Indeed, our analysis reveals that the modal age at death increased among French-

Canadian adults between 1740-1754 and 1785-1799. In 1740-1754, it was estimated

at 73 years among females and at about 70 years among males. By 1785-1799,

modal age at death estimates were almost 3 years higher for females and 4 years

higher for males. Specific living conditions of the French-Canadian population at

the time could explain these results.

Keywords : Modal age at death, Old-age mortality compression, Shifting mor-

tality, Human longevity, P-spline smoothing, Mortality surfaces, Canada, United

States of America, France, Japan, Canadian provinces, Historical Quebec
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INTRODUCTION GÉNÉRALE

Le XXe siècle a été marqué par une diminution spectaculaire du niveau géné-

ral de la mortalité, qui s’est accompagnée d’un changement important du profil

selon l’âge : plutôt que de survenir aux premiers âges de la vie, la mortalité s’est

concentrée à des âges de plus en plus avancés. L’expression compression de la

mortalité est couramment utilisée pour désigner ce phénomène de concentration

des décès dans un intervalle d’âge progressivement plus court. Le processus de

rectangularisation de la courbe de survie enregistré au cours du siècle dernier

dans les pays développés, c’est-à-dire le fait que l’allure de la courbe de survie

soit devenue plus rectangulaire au fil du temps, est d’ailleurs étroitement lié à ce

dernier phénomène de réduction de la dispersion des âges au décès (Wilmoth et

Horiuchi, 1999). Le suivi des transformations de la courbe de survie ou dans la

répartition des décès selon l’âge est rapidement devenu un sujet de grand intérêt

auprès des chercheurs, notamment en raison de leurs profondes implications sur

la gestion et l’organisation de nos sociétés. En effet, l’arrivée en proportion gran-

dissante de la population aux âges avancés n’est pas sans répercussions majeures

sur la planification des besoins en soins de santé, services sociaux et sécurité du

revenu.

La recension des écrits montre l’existence de plus d’une vingtaine d’indica-

teurs servant à quantifier les changements survenus en matière de répartition des

décès selon l’âge (Cheung et al., 2005). Ces indicateurs visent essentiellement à

résumer la tendance centrale et la dispersion des âges au décès. Les récents déve-

loppements à ce sujet soulignent notamment l’importance de porter une attention
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non seulement à l’espérance de vie à la naissance, c’est-à-dire l’âge moyen au dé-

cès, mais également à l’âge médian au décès et surtout à l’âge modal au décès

chez les adultes (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung et al., 2005, 2008, 2009;

Cheung et Robine, 2007; Kannisto, 2000, 2001, 2007; Paccaud et al., 1998; Ro-

bine, 2001; Thatcher et al., 2010). En effet, cet âge modal au décès est strictement

influencé par les conditions de mortalité à l’âge adulte et il est ainsi nettement

plus sensible aux changements qui surviennent au sein de cette sous-population

(Canudas-Romo, 2010; Horiuchi, 2003; Kannisto, 2001). Considérant que depuis

le milieu du XXe siècle, l’essentiel des modifications quant à la répartition des

décès selon l’âge dans les pays développés est alimenté par la baisse soutenue de

la mortalité aux âges avancés, l’âge modal au décès constitue un outil particuliè-

rement adapté au suivi et à l’explication de ces mutations de la mortalité chez les

adultes.

Jusqu’à présent, l’estimation des indicateurs de tendance centrale et de dis-

persion des âges au décès, en particulier l’âge modal au décès, s’est réalisée dans

un contexte de modélisation plutôt rigide. En effet, le calcul de ces indicateurs

requiert habituellement l’utilisation de méthodes statistiques paramétriques qui

imposent une structure prédéterminée aux données. Il s’agit là d’une limite qui

a été soulevée à quelques reprises (Cheung et al., 2005, 2008; Cheung et Robine,

2007) puisque cette pratique est susceptible d’exercer une influence sur l’estima-

tion des indicateurs. Les modèles non paramétriques, qui permettent un relâche-

ment des hypothèses relatives à la structure des données, représentent donc une

excellente avenue de recherche qui mérite grandement d’être explorée.

Ainsi, l’objectif premier de la présente thèse consiste à proposer une nouvelle

approche de lissage non paramétrique souple, permettant un meilleur suivi des

changements survenus dans la répartition des décès selon l’âge, en particulier aux

âges avancés. Plus spécifiquement, la méthode suggérée repose sur l’utilisation des

P-splines (Eilers et Marx, 1996), qui jouissent d’une popularité grandissante dans

plusieurs domaines appliqués dont celui de l’analyse de la mortalité (Camarda,

2008; Currie et al., 2004, 2006; Eilers et al., 2006). Soulignons que par l’entremise
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de cette proposition d’une méthode statistique novatrice pour l’étude de la mor-

talité, notre travail de recherche s’inscrit dans un effort de rapprochement entre

la démographie et la statistique.

Notre second objectif est d’analyser de plus près les changements survenus ré-

cemment dans la répartition des décès aux grands âges au sein d’un sous-ensemble

de pays à faible mortalité. En effet, des travaux parus dernièrement suggèrent que

certains pays à faible mortalité pourraient maintenant avoir franchi une nouvelle

ère en cette matière (Canudas-Romo, 2008; Cheung et al., 2008, 2009; Cheung

et Robine, 2007; Thatcher et al., 2010). Dans ces pays, les auteurs notent un

déplacement de l’ensemble des durées de vie adultes vers des âges plus élevés,

sans réduction parallèle de la dispersion de la mortalité aux grands âges. Cette

nouvelle ère serait donc en conformité avec le shifting mortality regime, décrit

par Kannisto (1996) ainsi que Bongaarts et Feeney (2002, 2003) et développé

davantage par Bongaarts (2005).

En guise de troisième objectif, nous souhaitons faire le point sur les disparités

régionales à propos des transformations quant à la répartition des décès selon

l’âge au Canada. Jusqu’à présent, seules deux études (Martel et Bourbeau, 2003;

Nagnur, 1986) ont porté sur le sujet au Canada et aucune d’entre elles n’a exploré

les différences entre les provinces canadiennes.

Enfin, notre quatrième objectif consiste à apporter un nouvel éclairage sur

la durée de vie la plus commune des adultes au XVIIIe siècle. À ce jour, nous

détenons très peu d’information sur la durée de vie typique des adultes avant le

XIXe siècle, notamment en raison de la rareté de données historiques détaillées et

fiables sur la mortalité de l’époque. Ainsi, nous ignorons si l’âge le plus commun au

décès chez les adultes a augmenté, diminué, fluctué ou s’il a plutôt eu tendance

à demeurer stable durant une très longue période de temps dans le passé. Ces

informations s’avèrent toutefois essentielles à notre compréhension de la longévité

humaine.
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Plus généralement, cette recherche doctorale nous mènera inévitablement à

nous intéresser au débat que suscite l’amélioration de la survie aux grands âges,

à savoir jusqu’à quel âge pourront être repoussés les décès les plus tardifs chez

les humains. Depuis les travaux précurseurs de Vincent (1951), qui laissaient en-

tendre que la durée de vie humaine était limitée à 110 ans, l’existence d’une

durée maximale de la vie humaine ou d’un âge limite à la vie humaine a ali-

menté plusieurs discussions. Après plus d’un demi-siècle de travaux orientés vers

l’étude des limites potentielles à la vie humaine, les conclusions des chercheurs

demeurent partagées. D’ailleurs, au début des années 1990, Manton et al. (1991)

soutenaient que les différentes perspectives à ce sujet pouvaient êtres séparées

en trois groupes : les traditionalistes (qui suggèrent que les limites sont imma-

nentes), les visionnaires (qui envisagent des percées biomédicales révolutionnaires

en matière de vieillissement), puis les empiristes (qui admettent que les limites,

si elles existent, sont hors de portée de vue puisque des progrès importants en

matière de mortalité aux âges avancés ont toujours lieu). Plus récemment, Carnes

et Olshansky (2007) parlaient plutôt de futuristes (qui considèrent l’accessibilité

à l’immortalité), d’optimistes (qui croient que la durée de vie moyenne pourrait

atteindre et même dépasser 100 ans d’ici la fin du XXIe siècle) et de réalistes (qui

suggèrent une durée de vie moyenne d’environ 85 ans au maximum). Quelles que

soient les étiquettes employées, celles-ci illustrent bien la persistance du litige.

En résumé, la thèse est composée de cinq chapitres, dont trois constituent des

articles de recherche scientifique. Les deux premiers chapitres servent d’introduc-

tion à ces articles et sont organisés de la façon suivante. Le chapitre 1 consiste en

une recension des études et est divisé en trois parties. Nous examinons d’abord

les divers indicateurs issus des travaux visant à effectuer un suivi des transforma-

tions de la répartition des décès selon l’âge. Nous nous attardons ensuite aux lois

de mortalité, ces modèles mathématiques qui décrivent l’évolution de la mortalité

en fonction de l’âge, en raison de leur proximité avec la façon dont les décès se

répartissent selon l’âge. Enfin, la percée des P-splines dans le domaine de la mor-

talité est abordée et nous faisons état de la pertinence de cet outil de modélisation

souple quant au suivi des changements dans la répartition des décès selon l’âge.
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Le second chapitre traite des sources de données utilisées dans chacun des

trois articles, ainsi que des méthodes retenues pour les analyser. Dans l’ordre, la

Human Mortality Database, la Base de données sur la longévité canadienne et le

Registre de la population du Québec ancien sont présentés de manière détaillée et

la qualité de ces sources d’information y est examinée. Ensuite, compte tenu de

la place importante occupée par la méthode de lissage par P-splines au sein de

nos travaux de recherche, celle-ci est examinée en profondeur à l’aide d’exemples

illustratifs.

Les chapitres 3, 4 et 5 correspondent aux trois articles et constituent le coeur

de cette thèse. Le premier article exposé au chapitre 3 sert de tribune pour la

présentation de cette nouvelle approche de lissage non paramétrique par P-splines,

qui offre un suivi précis des changements survenus dans la répartition des décès

selon l’âge à travers le temps. À partir de données sur la mortalité au Canada

(1921 à 2007), en France (1920 à 2007), au Japon (1947 à 2008) et aux États-

Unis (1945 à 2006), la méthode de lissage par P-splines selon l’âge est utilisée

pour étudier les modifications récentes de la mortalité aux âges avancés dans ces

pays à faible mortalité. Chacun des pays considéré constitue un cas d’espèce et

mérite une analyse détaillée selon le sexe.

Le chapitre 4 porte sur les disparités provinciales en matière de mortalité

adulte au Canada entre 1930 et 2007. L’analyse repose sur la méthode de lissage

par P-splines selon l’âge et les années de calendrier, soit une généralisation de la

méthode proposée dans l’article précédent. En effet, l’approche de lissage en deux

dimensions s’avère particulièrement utile pour l’étude de populations de petite

taille, telles que certaines provinces canadiennes. Les écarts de mortalité à l’âge

adulte entre les dix provinces canadiennes sont explorés sous l’angle des surfaces

de mortalité lissées, ainsi que celui des trajectoires temporelles de l’âge modal au

décès et de l’écart type des âges au décès situés au-delà du mode.

Le dernier article présenté au cinquième chapitre traite de la longévité des

adultes sous l’angle de la démographie historique. Nous retraçons d’abord l’évo-

lution de la durée de vie la plus commune des adultes à travers les diverses tables
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de mortalité déjà existantes et reposant sur des données des XVIIe, XVIIIe et

XIXe siècles. Ensuite, nous procédons au suivi de l’évolution de la durée de vie

modale des adultes au sein de la population des Canadiens-français au Québec

ancien durant la période 1740-1754 à 1785-1799, à l’aide de la méthode de lissage

par P-splines unidimensionnelle.

Il est à noter que je suis la principale et première auteure de ces trois ar-

ticles. Pour chacun d’entre eux, mes contributions et celles de mes coauteurs sont

brièvement décrites ci-dessous.

Article 1 : « Changes in the age-at-death distribution in four low mortality

countries : A nonparametric approach »

Nadine Ouellette

• Direction du projet

• Développement de la nouvelle méthode par P-splines

• Implémentation sous R

• Analyse des résultats

• Rédaction de l’article

Robert Bourbeau

• Participation à l’analyse de certains résultats

• Relecture de l’article

Article 2 : « Regional disparities in Canadian adult mortality : A comparative

study based on smoothed mortality surfaces and age-at-death distributions »

Nadine Ouellette

• Direction du projet

• Généralisation de la nouvelle méthode par P-splines afin d’introduire l’année

de calendrier en tant que dimension supplémentaire

• Adaptation des intervalles de confiance bootstrap à l’approche par P-splines

• Implémentation sous R

• Mise à jour de la Base de données sur la longévité canadienne

• Programmation sous R

• Analyse des résultats
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• Rédaction de l’article

Robert Bourbeau

• Participation à l’analyse de certains résultats

• Relecture de l’article

Carlo Giovanni Camarda

• Participation à l’adaptation des intervalles de confiance bootstrap à l’ap-

proche par P-splines

• Relecture de l’article

Article 3 : « La durée de vie la plus commune des adultes au XVIIIe siècle :

l’expérience des Canadiens-français »

Nadine Ouellette

• Direction du projet

• Traitement des données du Registre de la Population du Québec Ancien

• Application de la nouvelle méthode par P-splines sous R

• Construction des tables de mortalité du moment

• Analyse des résultats

• Rédaction de l’article

Jean-Marie Robine

• Relecture de l’article

Robert Bourbeau

• Relecture de l’article

Bertrand Desjardins

• Transmission des données du Registre de la Population du Québec Ancien

• Relecture de l’article

La conclusion générale de cette thèse est l’occasion de synthétiser les princi-

paux résultats issus de chacun des trois articles et de souligner leur contribution

à l’avancement des connaissances en matière de longévité des adultes. Quelques

pistes visant à orienter les recherches futures sont également proposées.



Chapitre 1

Recension des études

Il existe un large éventail d’études portant sur la problématique qui nous

intéresse. Plusieurs de ces études sont citées dans l’un ou l’autre des trois articles

(chapitres 3, 4 et 5) qui forment le coeur de cette thèse. Ce premier chapitre se veut

donc une recension des principales études sur lesquelles s’appuient les analyses

présentées plus loin et qui donnent le contexte général dans lequel s’inscrivent nos

travaux.

Le chapitre est composé de trois sections. La première consiste en une revue

générale des études portant sur le thème des transformations dans la répartition

des décès selon l’âge. La seconde présente les lois et les modèles de mortalité les

plus couramment rencontrés en démographie, ceux-ci étant étroitement liés à la

façon dont les décès se répartissent en fonction de l’âge, de même qu’en fonction de

l’âge et des années de calendrier. Enfin, la troisième section traite d’une approche

de modélisation non paramétrique émergente et fort prometteuse pour l’étude

de la mortalité : la méthode de lissage par P-splines. Nous expliquons en quoi

l’utilisation de cette approche est pertinente pour effectuer un suivi précis des

changements dans la répartition des décès selon l’âge.

1.1. Répartition des décès selon l’âge

1.1.1. Fries et ses successeurs

Le biologiste Comfort (1956, 1964) fut le premier à introduire le concept de rec-

tangularisation de la courbe de survie. Ce concept fut ensuite abordé par d’autres
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chercheurs (Gordon, 1980; Strehler, 1975; Vaupel et al., 1979), avant qu’il ne soit

finalement popularisé par le médecin James Fries (1980). D’après Fries, la courbe

de survie chez les humains tend à devenir rectangulaire au fur et à mesure que

le niveau de mortalité diminue puisque la durée de vie humaine est limitée. Dans

des conditions idéales, soit en l’absence de mortalité prématurée, Fries fixe la du-

rée de vie moyenne à 85 ans, principalement en raison de facteurs génétiques. Il

ajoute que les décès seront alors fortement concentrés autour de celle-ci et que

l’écart type pour l’ensemble des durées de vie vaudra précisément 4 ans. D’autre

part, il soutient qu’un report des maladies chroniques résultera non seulement en

une forte rectangularisation de la courbe de survie, mais également de celle de la

courbe de morbidité, menant ainsi à une compression de la morbidité. La théorie

de Fries ne fit pas l’unanimité auprès des scientifiques et donna rapidement lieu

à des échanges enflammés (Fries, 1984; Myers et Manton, 1984a,b; Schneider et

Brody, 1983). En effet, la plupart de ses opposants considéraient qu’une expan-

sion plutôt qu’une compression de la morbidité pourrait survenir si la baisse de

la mortalité aux grands âges se poursuivait.

Depuis les travaux de Fries, plusieurs chercheurs ont étudié les transforma-

tions de la courbe de survie et les changements dans la répartition de décès selon

l’âge au sein de divers pays et régions. Spécifiquement, leurs recherches ont porté

sur le Canada (Nagnur, 1986), les États-Unis (Eakin et Witten, 1995; Fries, 1980;

Lynch et Brown, 2001; Manton et Tolley, 1991; Myers et Manton, 1984a,b; Ro-

thenberg et al., 1991), la France (Robine, 2001), la ville de Hong Kong (Cheung

et al., 2005), le Japon (Cheung et Robine, 2007), les Pays-Bas (Nusselder et Mac-

kenbach, 1996, 1997), la province de Québec (Martel et Bourbeau, 2003) et enfin,

la Suisse (Cheung et al., 2009; Paccaud et al., 1998). Des études comparatives

impliquant plusieurs pays à faible mortalité ont aussi été présentées (Canudas-

Romo, 2008; Cheung et al., 2008; Hill, 1993; Thatcher et al., 2010; Wilmoth et

Horiuchi, 1999). La plupart de ces travaux confirment qu’au cours de la transi-

tion épidémiologique (Omran, 1971), les décès se sont effectivement concentrés

dans un intervalle d’âge progressivement plus court et la forme de la courbe de

survie est devenue de plus en plus rectangulaire. Autrement dit, les phénomènes
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de compression de la mortalité et de rectangularisation de la courbe de survie ont

été observés dans la grande majorité de ces pays et régions.

Au fil de ces recherches, plus d’une vingtaine d’indicateurs ont été proposés

pour mesurer les transformations affectant la courbe de survie ou la répartition des

décès selon l’âge (Cheung et al., 2005). Ces indicateurs, qui visent essentiellement

à résumer la tendance centrale et la dispersion des âges au décès au sein de la

population, font l’objet de la sous-section 1.1.3.

1.1.2. Contributions canadiennes

Étant donné la place occupée par la situation canadienne dans les articles de

cette thèse, il est utile d’apporter quelques précisions au sujet des deux études

canadiennes citées ci-haut (Martel et Bourbeau, 2003; Nagnur, 1986). Celle de Na-

gnur (1986) porte sur le Canada, ses provinces et territoires réunis, et se concentre

sur la période allant de 1921 à 1981. Elle repose sur un seul indicateur de dis-

persion des décès selon l’âge, soit l’entropie Ha définie par Keyfitz (1977), qui

constitue une mesure d’élasticité de l’espérance de vie. Plus précisément, il s’agit

du pourcentage d’amélioration de l’espérance de vie à l’âge a, pour une dimi-

nution équivalente à 1% de la mortalité se produisant à l’âge a et au-dessus.

La contribution de Martel et Bourbeau (2003), tirée du mémoire de maîtrise de

Martel (2002), porte quant à elle sur la province de Québec et couvre la période

1921-1999. Elle fait intervenir plusieurs indicateurs résumant la tendance centrale

et la dispersion des décès selon âge, dont l’âge modal au décès et le pourcentage

de décès survenant à cet âge modal (Kannisto, 2001). Martel (2002) a également

eu recours à quelques indicateurs additionnels, dont l’écart type des durées de vie

situées au-delà de l’âge modal au décès (Kannisto, 2001). Tout comme la majorité

des auteurs ayant analysé la situation dans d’autres pays et régions, Nagnur ainsi

que Martel et Bourbeau ont constaté la présence du phénomène de rectangulari-

sation de la courbe de survie durant les périodes étudiées. Martel et Bourbeau ont

cependant souligné que la compression de la mortalité semblait ralentir depuis les

années 1960 au Québec. Nos analyses nous permettront notamment d’effectuer

une mise à jour de la situation canadienne en matière de changements dans la
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façon dont les décès se répartissent selon l’âge, particulièrement aux grands âges,

et d’explorer les différentiels entre les provinces.

1.1.3. Les indicateurs

Devant l’abondance d’indicateurs proposés par les chercheurs et l’absence de

consensus quant à ceux qui devraient être privilégiés pour observer correctement

les changements dans la répartition des décès selon l’âge, les efforts de synthèse

critique de ces différentes mesures effectuées par Wilmoth et Horiuchi (1999),

Kannisto (2000), Robine (2001) et Cheung et al. (2005) se sont avérés grandement

éclairants. On cherchera ici à présenter les principales conclusions issues de ces

revues des indicateurs, tout en mettant l’accent sur les développements récents

en matière de mesures résumant la tendance centrale et la dispersion des âges au

décès.

1.1.3.1. Mesures de tendance centrale

Jusqu’à quel âge vivons-nous en moyenne ? correspond probablement à la

question la plus courante en démographie. La réponse traditionnelle apportée à

cette question est bien entendu l’espérance de vie à la naissance, soit la durée

de vie moyenne des individus au sein de la population. Les durées de vie mé-

diane et modale, des mesures pourtant complémentaires de tendance centrale de

la répartition des décès selon l’âge, sont pour leur part beaucoup moins utilisées

(Canudas-Romo, 2010). Cependant, au cours des dix dernières années, l’âge mo-

dal au décès chez les adultes a pris une place prépondérante au sein des études

sur la longévité humaine (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung et Robine, 2007;

Cheung et al., 2005, 2008, 2009; Kannisto, 2000, 2001, 2007; Paccaud et al., 1998;

Robine, 2001; Thatcher et al., 2010). En effet, l’âge modal au décès s’avère par-

ticulièrement adapté à l’étude de la longévité des adultes puisqu’il nous informe

sur la durée de vie la plus commune de ces derniers. Plus encore, contrairement à

l’espérance de vie à la naissance, l’âge modal au décès est seulement influencé par

les conditions de mortalité à l’âge adulte ; il est ainsi nettement plus sensible aux

changements qui surviennent au sein de cette sous-population (Kannisto, 2001;

Horiuchi, 2003).
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Dès la fin du XIXe siècle, le concept des durées de vie normales émergeant des

travaux précurseurs du statisticien allemand Wilhelm Lexis (1877, 1878) iden-

tifiait l’âge modal au décès comme étant la caractéristique la plus centrale et

naturelle de la longévité humaine (voir figure 1.1). D’après Lexis, les décès se

produisant à cet âge et au-delà pouvaient être vus comme des décès normaux.

De plus, par symétrie de la portion de la distribution située à la droite de l’âge

modal au décès, la partie de gauche de la distribution des durées de vie normales

pouvait être obtenue, séparant ainsi les décès prématurés (zone pointillée sur la

figure 1.1) de ceux considérés normaux par Lexis (Cheung et al., 2005).

Figure 1.1. Concept des durées de vie normales introduit par Lexis

Source : Lexis (1878)
Notes : L’axe des abscisses représente l’âge et celui des ordonnées correspond à
la fréquence des décès. La zone pointillée identifie les décès prématurés.

Soulignons qu’à cette époque, les travaux de Lexis constituaient en quelque

sorte l’aboutissement de plus de deux siècles de recherches sur la description de la

répartition des décès selon l’âge. En effet, John Graunt (1662) avait amorcé cette

exploration environ 215 années plus tôt en utilisant les bulletins de mortalité de

la ville de Londres. Il fut suivi par Leibniz (1680), Halley (1693), Kersseboom

(1742), Struyck (1740, 1753), Süssmilch (1765) et Deparcieux (1746, 1760), pour

ne nommer que quelques-uns des contributeurs influents en la matière. Les travaux

de ces pères fondateurs de la science démographique seront d’ailleurs abordés dans
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le cadre du troisième article de cette thèse (voir précisément la section 5.2). Lexis

s’appuya pour sa part principalement sur les travaux de Quetelet (1835, 1871)

concernant l’homme moyen et sur la loi de la distribution normale des erreurs

développée par Laplace (1812) pour formuler son concept d’une durée normale

de la vie humaine (Véron et Rohrbasser, 2003).

La contribution de Lexis fut d’emblée reçue très favorablement par Bertillon

(1878), de même que par d’autres statisticiens et économistes vers la fin du XIXe

siècle (Véron et Rohrbasser, 2003). Cependant, elle passa par la suite pratique-

ment inaperçue pendant à peu près un siècle, soit jusqu’à ce que quelques cher-

cheurs, à commencer par Kannisto en 2000, démontrent son utilité pour mesurer

les changements dans la répartition des décès selon l’âge, en particulier aux grands

âges. La présentation des résultats de ces travaux articulés autour de l’âge modal

au décès (Canudas-Romo, 2008; Cheung et Robine, 2007; Cheung et al., 2008,

2009; Robine et al., 2006; Thatcher et al., 2010) est effectuée à la sous-section

1.1.4 ; celle-ci requiert d’abord que nous nous attardions aux indicateurs visant à

résumer la dispersion des décès selon l’âge.

1.1.3.2. Mesures de dispersion

Quelle est l’ampleur de l’hétérogénéité des durées de vie ? Voilà une autre

question très pertinente en démographie qui a heureusement gagné en popula-

rité ces dernières années, notamment grâce aux travaux de Wilmoth et Horiuchi

(1999). Ces derniers ont d’abord analysé dix indicateurs résumant la variabilité

des âges au décès, incluant ceux qui avaient été utilisés précédemment par Key-

fitz (1977), Myers et Manton (1984a), Eakin et Witten (1995) et Nusselder et

Mackenbach (1996), dans le but de réduire la confusion qui régnait à ce sujet. À

l’aide de données sur la Suède, le Japon et les États-Unis, Wilmoth et Horiuchi

ont démontré que les résultats obtenus pour les dix indicateurs retenus étaient

fortement corrélés entre eux. À des fins pratiques, ils ont donc recommandé l’uti-

lisation de l’écart interquartile des âges au décès, correspondant à la différence

entre le premier quartile et le troisième quartile de la distribution des âges au dé-

cès, pour mesurer l’hétérogénéité des durées de vie. Sur la base de cet indicateur,
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les auteurs ont pu constater que, depuis le milieu du XXe siècle, cette hétérogé-

néité avait cessé de diminuer dans les trois pays à l’étude, malgré la poursuite

de la baisse de la mortalité. Le phénomène de rectangularisation de la courbe de

survie n’était donc plus pertinent.

En effet, la baisse importante de la mortalité infanto-juvénile, ainsi que celle

chez les jeunes adultes, observée dans la plupart des pays à faible mortalité jus-

qu’au milieu du XXe siècle, a provoqué une réduction marquée de l’hétérogénéité

de l’ensemble des durées de vie. En d’autres termes, le phénomène de compres-

sion globale de la mortalité s’est avéré considérable jusqu’aux années 1950 dans

ces pays et la forme de leurs courbes de survie respectives est devenue plus rec-

tangulaire. Par la suite, même si des gains systématiques en matière de mortalité

chez les personnes âgées ont alors commencé à être enregistrés (Kannisto et al.,

1994; Jeune et Vaupel, 1995), la compression globale de la mortalité s’est essouf-

flée, de même que la rectangularisation de la courbe de survie. Ces constats ont

donc conduit les chercheurs à faire la distinction entre le phénomène de compres-

sion globale de la mortalité, qui concerne l’ensemble des durées de vie, et celui de

compression de la mortalité aux grands âges, basé sur les décès survenant aux âges

avancés. Similairement, les changements dans la répartition des décès selon l’âge,

tous âges considérés, sont analysés séparément de ceux portant spécifiquement

sur les âges avancés (Thatcher et al., 2010).

Depuis les travaux de Wilmoth et Horiuchi (1999), quelques nouveaux indi-

cateurs de dispersion des âges au décès concernant l’ensemble des durées de vie,

ou encore un éventail d’âges considérable, ont été proposés. Mentionnons d’abord

l’indicateur S10 (Edwards et Tuljapurkar, 2005), qui correspond à l’écart type des

âges au décès au-delà de l’âge de 10 ans. Celui-ci a été utilisé par Edwards et Tul-

japurkar afin d’étudier la convergence des niveaux d’hétérogénéité des durées de

vie au sein des pays industrialisés. Pour apprécier l’évolution de la concentration

des décès autour de l’âge modal au décès (M) à travers le temps, Canudas-Romo

(2008) recommanda pour sa part l’indicateur SDM , soit l’écart type, relatif à

M , des âges au décès. Enfin, Zhang et Vaupel (2009) ont récemment suggéré
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e†, qui représente le nombre moyen d’années de vie compromises en raison des

décès survenus précocement, afin d’analyser la dynamique du phénomène de dis-

persion des âges au décès dans le modèle de la table de mortalité. Soulignons

que ces trois indicateurs, S10, SDM et e†, s’avèrent fortement corrélés entre eux,

de même qu’avec ceux étudiés précédemment par Wilmoth et Horiuchi (1999)

(Vaupel et al., 2009). Tout dépendant du contexte de l’étude, pour des questions

d’interprétation, d’explication et/ou de propriétés mathématiques, l’un ou l’autre

de ces indicateurs peut cependant s’avérer davantage pertinent.

Dans le but de mesurer la dispersion des durées de vie parmi les personnes

âgées, Kannisto (2000) proposa notamment d’utiliser l’écart type, relatif à l’âge

modal au décès (M), des durées de vie situées au-delà du mode (SD(M+)) (voir

figure 1.2). Cet indicateur est inspiré des travaux de Lexis (1877, 1878) et il

repose exclusivement sur les décès survenus au-delà de l’âge modal. Il est donc

peu susceptible d’être influencé par les changements relatifs à l’ampleur de la

mortalité infanto-juvénile et prématurée au fil du temps. Cet indicateur, conjugué

avec l’âge modal au décès, a été utilisé dans plusieurs études ultérieures afin de

surveiller les transformations dans la répartition des décès aux grands âges dans

une variété de pays à faible mortalité (Cheung et Robine, 2007; Cheung et al.,

2008, 2009; Kannisto, 2001, 2007; Thatcher et al., 2010). Axés sur la longévité

des adultes, ces travaux visent plus spécifiquement à déterminer si la compression

de la mortalité aux grands âges poursuivra son cours, aussi longtemps que l’âge

le plus commun au décès augmentera. En effet, un tel scénario pourrait être

interprété comme une indication d’une résistance accrue face à la prolongation de

la vie humaine (Kannisto, 2001). Les principaux résultats de ces recherches sont

présentés à la sous-section suivante.

1.1.4. Résultats des études articulées autour de l’âge modal au décès

Dans leur étude portant sur le Japon pour la période 1950-2004, Cheung et

Robine (2007) constatent que l’âge modal au décès (M) a augmenté sans relâche

durant ces années. Cette hausse marquée de la durée de vie la plus commune s’est

accompagnée d’une diminution de l’écart type des durées de vie situées au-delà de
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Figure 1.2. Illustration de l’âge modal au décès (M) et de l’écart
type, relatif à M , des durées de vie situées au-delà de
M (SD(M+)), femmes, Japon, 2000-2004

)( �MSD

M

Source : Human Mortality Database (2010)

l’âge modal au décès (SD(M+)) pendant plusieurs décennies. Cependant, depuis

le milieu des années 1980 chez les femmes et le début des années 1990 chez les

hommes, SD(M+) est presque demeuré inchangé. Ainsi, à la lumière des résultats

provenant des quinze dernières années au Japon, l’augmentation de l’âge le plus

commun au décès se poursuit, mais la compression de la mortalité aux grands

âges semble s’être essoufflée considérablement. Un déplacement de l’ensemble des

durées de vie adultes vers des âges plus élevés, sans réduction de leur dispersion,

aurait donc lieu depuis plus d’une décennie dans ce pays. Cette nouvelle ère serait

d’ailleurs en conformité avec le shifting mortality scenario, décrit par Kannisto

(1996) ainsi que Bongaarts et Feeney (2002, 2003) et développé davantage par

Bongaarts (2005). En effet, d’après Bongaarts (2005), le shifting mortality sce-

nario correspond à un régime où la mortalité adulte est décalée vers des âges

progressivement plus avancés au fil du temps, sans toutefois que le profil selon

l’âge soit modifié. Soulignons que la paire d’indicateurs d(M) et d(M+) (Kan-

nisto, 2001), où d(M) correspond au nombre de décès survenant à l’âge modal et

d(M+) au nombre cumulé de décès depuis l’âge modal, a également été utilisée
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par Cheung et Robine (2007) et mena au même constat. Les auteurs ont donc

signalé que ces résultats obtenus pour le Japon ne suggéraient aucunement que

nous approchions d’une limite en matière de longévité humaine.

Les travaux subséquents réalisés par Cheung et ses collaborateurs (2008, 2009)

nous informent que d’autres pays à faible mortalité affichent des résultats simi-

laires à ceux du Japon. En effet, depuis le début des années 1990 en France et en

Italie, M poursuit son ascension, mais le rythme de diminution de SD(M+) a

nettement ralenti (Cheung et al., 2008). Il en va de même pour la Suisse depuis le

milieu des années 1990 (Cheung et al., 2009). Ces pays seraient donc également

en cours de transition entre le régime de compression de la mortalité aux grands

âges et le shifting mortality scenario. Le Japon semble toutefois être le plus avancé

de ces pays dans cette transition. De toute évidence, ces développements récents

méritent d’être surveillés de près puisqu’une concrétisation du shifting mortality

scenario dans le futur « démultiplierait l’augmentation du nombre des personnes

très âgées comme celui des centenaires mais aussi des personnes âgées de 105

ans ou de 110 ans » (Robine et Cheung, 2009, p.941). Dans le cadre des articles

de cette thèse, nous proposerons une nouvelle approche, introduite à la section

1.3 ultérieure, qui permet d’effectuer un suivi très précis de l’évolution de M et

SD(M+).

En plus d’avoir été analysés sous une approche empirique, l’âge modal au dé-

cès et les indicateurs lui étant associés ont aussi été étudiés d’un point de vue

davantage théorique (Canudas-Romo, 2008; Robine et al., 2006; Thatcher et al.,

2010). Ainsi, la contribution de Canudas-Romo (2008) vise spécifiquement à étu-

dier le shifting mortality scenario sous l’angle de l’âge modal au décès en utilisant

diverses lois (modèles) de mortalité. Mentionnons que la sous-section 1.2.1 ci-

dessous aborde les principaux modèles utilisés en démographie notamment, pour

décrire l’évolution de la mortalité en fonction de l’âge. Les résultats obtenus à

l’aide des différents modèles de mortalité retenus par Canudas-Romo suggèrent

que le shifting mortality scenario constitue une avenue bien réaliste pour les pays
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à faible mortalité, si les changements récents en matière de mortalité se main-

tiennent dans les années à venir. En effet, au sein de ces modèles, le shifting

mortality scenario fait en sorte que l’âge modal au décès ne cesse d’augmenter

au fil du temps et les mesures de dispersion y étant associées tendent vers une

valeur constante, rejoignant ainsi les résultats empiriques décrits précédemment

(Cheung et Robine, 2007; Cheung et al., 2008, 2009).

Les travaux de Thatcher et al. (2010), inspirés entre autres de ceux de Robine

et al. (2006), portent quant à eux sur la dynamique sous-jacente au phénomène

de compression de la mortalité aux grands âges. Plus spécifiquement, les auteurs

abordent ce phénomène à l’aide d’un modèle logistique simplifié (voir sous-section

1.2.1, équation (1.2)) reconnu pour sa représentation satisfaisante de la morta-

lité aux grands âges (Himes et al., 1994; Kannisto, 1992; Thatcher et al., 1998;

Thatcher, 1999). Les résultats de cette étude révèlent que les durées de vie situées

au-delà de l’âge modal au décès ont eu tendance à se concentrer dans un intervalle

d’âge progressivement plus court au fil du temps puisque les taux de mortalité

aux très grands âges ont diminué moins rapidement que ceux aux grands âges.

Précisons que pour leur démonstration, Thatcher et ses collaborateurs (2010) ont

utilisé les taux de mortalité à 90 ans et à 70 ans respectivement. Étant donné

que la compression de la mortalité aux grands âges semble s’être essoufflée ces

dernières années dans quelques pays à faible mortalité, les auteurs soulignent que

nous ignorons encore jusqu’où diminueront les indicateurs de dispersion de la

mortalité aux grands âges, en particulier SD(M+).

1.2. Lois et modèles de mortalité

Les lois de mortalité sont largement utilisées en démographie et dans plusieurs

autres domaines. À titre d’exemple d’application, elles interviennent souvent dans

la construction des tables de mortalité. Ces lois visent à représenter la trajectoire

de la mortalité selon l’âge à l’aide de modèles mathématiques. Ainsi, elles dé-

crivent également la manière dont les décès se répartissent selon l’âge. Dans la

présente section, nous abordons en premier lieu les principaux modèles proposés

pour représenter le profil de la mortalité selon l’âge. Précisons que la contribution
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de Gavrilov et Gavrilova (1991) procède à un examen complet de ces modèles,

alors que Forfar et al. (1988) offrent une synthèse exhaustive des méthodes utili-

sées dans le domaine de l’actuariat. En second lieu, les modèles traduisant le profil

de la mortalité selon l’âge et les années de calendrier sont brièvement examinés.

1.2.1. Le profil de la mortalité selon l’âge

Apportons d’emblée quelques précisions relatives aux concepts, à la notation

et à la terminologie utilisés dans les pages qui suivent. Nous dénotons le quotient

de mortalité par qx et celui-ci correspond à la probabilité de décéder entre les

âges exacts x et x + 1. Le taux de mortalité à l’âge de x ans révolus est pour sa

part désigné par mx. Enfin, la force de mortalité, aussi connue sous l’appellation

taux instantané de mortalité, est notée μ(x). Ces trois quantités sont étroitement

liées et des relations approximatives permettent de passer aisément de l’une aux

deux autres (Thatcher et al., 1998, Appendix A).

La recherche de lois de mortalité décrivant l’évolution de la mortalité selon

l’âge remonte à bien longtemps, soit d’aussi loin qu’à l’époque d’Abraham De

Moivre et Isaac de Graaf au XVIIIe siècle, et même jusqu’aux travaux de Graunt

datant de 1662 (Dupâquier, 1996; Hald, 1990). Ce fut cependant Gompertz qui,

pour la première fois en 1825, formula un modèle qui en décrivait le comporte-

ment sur un éventail d’âges considérable. La loi de Gompertz stipule qu’après

l’adolescence jusqu’avant d’atteindre de très grands âges, c’est-à-dire entre l’âge

de 30 et 80 ans environ, la force de mortalité évolue de manière exponentielle

selon l’âge. Ainsi,

μ(x) = aebx, (1.1)

où le paramètre a représente le niveau de base de la mortalité, soit à l’âge de

30 ans environ, et b correspond au rythme d’accroissement de la mortalité avec

l’âge. Pendant près de 170 années, la loi de Gompertz fut appliquée aux données de

mortalité de nombreux pays et constamment reconnue pour sa bonne performance

lorsque limitée aux âges prescrits (Thatcher et al., 1998).
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De nombreuses tentatives de généralisation du modèle de Gompertz furent

proposées. Tout d’abord, Makeham (1860) suggéra l’ajout d’un terme constant c

à l’équation (1.1), afin de tenir compte de l’existence de causes de décès qui ne

sont aucunement liées à l’âge, d’où

μ(x) = c+ aebx.

Si le modèle de Makeham ne compromettait pas la simplicité de celui de

Gompertz puisqu’il visait également à représenter la mortalité qu’entre 30 et 80

ans environ, il en fut tout autrement pour d’autres ajustements qui aspiraient

à modéliser le profil de la mortalité sur une étendue d’âges plus importante. À

titre d’exemple, Le Bras (1976) a souligné que pour décrire la mortalité depuis la

naissance, Steffensen avait proposé d’utiliser

μ(x) = c+ k1
eα
√
x

√
x

+ aebx,

alors que Risser avait plutôt suggéré le modèle suivant

μ(x) = c+ kea0+a1x+a2x2+bx+...+anxn

.

Parmi les auteurs ayant développé des modèles couvrant l’ensemble des durées de

vie, citons Heligman et Pollard (1980), qui recommandèrent le modèle descriptif

correspondant à

μ(x) = A(x+B)C +De−E(lnx−lnF )2 +
GHx

1 +GHx
,

comportant huit paramètres au total. D’une part, l’estimation des paramètres

d’un tel modèle s’avère beaucoup plus ardue que celles des modèles de Gompertz

et Makeham. D’autre part, il est difficile de départager la signification contextuelle

de chaque paramètre afin de les interpréter.

En effet, la mortalité chez les humains aux différents âges de la vie comporte

un certain nombre de particularités : d’abord élevée à la naissance (i.e. mortalité

infantile), la mortalité chute ensuite drastiquement durant les premières années

de la vie ; les jeunes adultes affichent habituellement une surmortalité comparati-

vement à leurs proches aînés (i.e. mortalité accidentelle) ; on observe généralement
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une décélération de la mortalité aux grands âges. La formulation d’un modèle pou-

vant cerner correctement la mortalité à l’âge adulte ainsi qu’à plusieurs autres

âges n’est pas aisée.

En guise de représentation de la trajectoire de la mortalité aux grands âges, le

modèle logistique, initialement proposé par Perks (1932), puis étudié par Beard

(1959, 1971), Le Bras (1976) et Vaupel et al. (1979) est souvent utilisé. En effet,

ce modèle admet une décélération de la force de mortalité aux très grands âges

et il peut être exprimé comme suit

μ(x) = c+
aebx

1 + αebx
.

Parmi une gamme de modèles de mortalité, incluant ceux de Gompertz et de

Helligman et Pollard décrits précédemment, le modèle logistique s’est imposé,

d’un point de vue empirique, comme étant celui qui représentait le mieux les

données observées sur la mortalité des personnes âgées de 80 ans et plus (Thatcher

et al., 1998). Une forme simplifiée de ce modèle logistique, étudiée par Kannisto

(1992) et Himes et al. (1994), correspondant à

μ(x) =
aebx

1 + aebx
(1.2)

offrait également une très bonne représentation de ces données. Les théories avan-

cées par les différents chercheurs pour expliquer la décélération de la mortalité

aux grands âges reposent sur le concept d’hétérogénéité de la population (Beard,

1971; Le Bras, 1976; Vaupel et al., 1979). Pris à âge égal, pour une multitude de

facteurs explicatifs, certains individus sont plus fragiles que d’autres et décèdent

donc plus précocement, d’où l’expression hétérogénéité des durées de vie utilisée

plus tôt dans ce chapitre. Par conséquent, à mesure qu’on avance en âge, une

sélection des individus les plus robustes s’effectue naturellement. Cette sélectivité

différentielle peut faire en sorte que les trajectoires de mortalité selon l’âge pour

la population s’avèrent étonnamment différentes des trajectoires pour les divers

sous-groupes d’individus qui la composent (Vaupel et Yashin, 1985).
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1.2.2. Le profil de la mortalité selon l’âge et les années de calendrier

Les modèles présentés à la sous-section précédente offrent des représentations

de l’évolution de la mortalité selon l’âge exclusivement. Plusieurs auteurs se sont

pour leur part attardés au développement de modèles décrivant le profil de la

mortalité selon l’âge et les années de calendrier.

Parmi les principales approches disponibles, mentionnons les modèles âge-

période-cohorte (APC), utilisés pour étudier les variations des taux de mortalité

selon trois dimensions fondamentales en démographie : l’âge, la période et la

cohorte. Plus précisément, les analyses de type APC visent à départager l’effet

propre à chacune de ces dimensions. Ainsi, le modèle APC s’écrit

ln(mijk) = λ+ αi + βj + γk + εijk, (1.3)

où αi, βj et γk correspondent aux effets de l’âge, la période et la cohorte respec-

tivement. Le paramètre λ établit quant à lui un niveau général de la mortalité

et εijk représente le terme d’erreur. Bien que le modèle APC apparaisse simple à

l’écriture, l’estimation de ses paramètres s’avère une tâche complexe, principale-

ment parce que les dimensions âge, période et cohorte sont linéairement dépen-

dantes : k + i = j. Ce problème gène également l’interprétation des paramètres

estimés. Clayton et Schifflers (1987) et Wilmoth (2001) ont procédé à un examen

plus détaillé des modèles APC et par le fait même incité les utilisateurs de ces

modèles à demeurer prudents lors de l’interprétation des résultats obtenus. Les

développements récents au sujet de l’approche APC sont notamment proposés

par Carstensen (2007).

Une approche plus simple que celle des modèles APC et qui s’avère extrême-

ment populaire en démographie est celle développée par Ronald Lee et Lawrence

Carter (1992). Afin de modéliser le logarithme des taux de mortalité selon l’âge

i et les années de calendrier j, Lee et Carter ont proposé d’utiliser

ln(mij) = αi + βiγj + εij, (1.4)
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où les paramètres αi décrivent le profil moyen de la mortalité selon l’âge, les βi

décrivent le rythme de changement de la mortalité aux divers âges et les γj repré-

sentent le niveau de la mortalité pour les différentes années de calendrier à l’étude.

Le terme d’erreur du modèle est dénoté par εij. L’avantage du modèle Lee-Carter

tient du fait qu’une fois estimés, les paramètres de celui-ci peuvent être utilisés

à des fins de projection de mortalité. Pour estimer les nombreux paramètres de

leur modèle, Lee et Carter avaient d’abord utilisé la méthode de décomposition

en valeurs singulières (Good, 1969) et fixé une contrainte sur les paramètres αi.

Plusieurs variantes ont ensuite été proposées, notamment par Wilmoth (1993),

Brouhns et al. (2002), Booth et al. (2002), Renshaw et Haberman (2003a,b, 2006)

et Czado et al. (2005). Ces variantes ont contribué, chacune à leur manière, à ap-

porter certaines améliorations au modèle original de Lee-Carter, qui comporte

diverses limites et inconvénients (Paquette, 2006, sous-section 1.2.1). Cependant,

jusqu’à ce jour, l’absence de consensus quant à la variante à privilégier en pratique

persiste.

De manière générale, ajoutons que les approches APC et Lee-Carter imposent

une structure de modélisation rigide aux données observées et ne prennent donc

pas avantage de la régularité du profil de la mortalité selon l’âge et les années

de calendrier. En effet, les équations (1.3) et (1.4) décrivant les modèles APC

et Lee-Carter respectivement nous indiquent que ceux-ci comportent autant de

paramètres à estimer qu’il y a d’années d’âge et de calendrier (et potentiellement

de cohortes) sous étude (Camarda, 2008). L’approche par P-splines développée

par Eilers et Marx (1996), une méthode de lissage non paramétrique émergente et

bien prometteuse en sciences appliquées, est quant à elle beaucoup plus souple et

parcimonieuse. Elle constitue ainsi une alternative fort intéressante pour l’étude

de la mortalité (Camarda, 2008; Currie et al., 2004, 2006; Eilers et al., 2006). Nous

l’abordons à la prochaine sous-section et expliquons en quoi son utilisation est

pertinente dans le cadre de nos travaux sur les changements dans la répartition

des décès selon l’âge chez les adultes.
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1.3. Des modèles paramétriques aux méthodes de lissage

plus souples

1.3.1. La percée des P-splines

Dans les pays et régions populeux qui disposent d’un système d’enregistrement

des événements démographiques exhaustif et fiable, les trajectoires de mortalité

selon l’âge et/ou les années de calendrier décrites par les données observées sont

habituellement d’une régularité impressionnante. Les méthodes de lissage souples,

qui permettent un relâchement des hypothèses relatives à la structure attendue de

ces trajectoires, s’imposent ainsi tout naturellement dans le domaine de l’analyse

de la mortalité. Elles constituent un excellent complément aux lois et modèles de

mortalité décrits à la section précédente.

Bien que la littérature au sujet des méthodes de lissage souples était déjà abon-

dante (Cleveland, 1979; de Boor, 1978; Eubank, 1988; Härdle, 1990; Silverman,

1986; Odgen, 1997), Eilers et Marx (1996) ont tout de même introduit récemment

une nouvelle approche reposant sur les P-splines. Cela porta fruit puisque depuis

lors, les P-splines jouissent d’une popularité grandissante dans plusieurs champs

de recherche appliquée, dont celui de la mortalité (Camarda, 2008; Currie et al.,

2004, 2006; Eilers et al., 2006). Une description détaillée de cette approche est

présentée au prochain chapitre (voir section 2.2.1). Pour l’instant, précisons que

l’objectif des P-splines est double : obtenir une représentation fidèle des données

observées, tout en s’assurant que cette représentation soit lisse. La flexibilité de

cet outil de modélisation, combinée à sa simplicité d’utilisation, d’implémenta-

tion et de compréhension, expliquent sans aucun doute la grande importance que

les chercheurs lui ont accordée jusqu’à maintenant. Mentionnons que l’approche

de lissage par P-splines est souvent qualifiée de non paramétrique puisque les

paramètres des modèles P-splines n’ont pas de valeur d’interprétation.

Parmi les auteurs ayant précisément eu recours aux P-splines pour étudier

la mortalité, citons d’abord Currie et al. (2004), qui ont démontré la pertinence

de cette approche pour effectuer des projections de mortalité. Les auteurs ont
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illustré leurs propos à l’aide de données provenant de l’industrie de l’assurance

en Grande-Bretagne et ont également procédé à une comparaison des méthodes

P-splines et Lee-Carter. Les résultats indiquent que l’approche par P-splines est

largement plus parcimonieuse et qu’elle offre un rendement équivalent, sinon su-

périeur à la méthode Lee-Carter. Dans le cadre de sa thèse de doctorat, Camarda

(2008) a pour sa part procédé à une analyse approfondie des modèles P-splines

et développé un ensemble de mesures d’ajustement de ces modèles adaptées à

l’étude de la mortalité au sein de populations de taille considérable. L’auteur a

également illustré l’utilité des P-splines pour la correction de données sur les décès

comportant des erreurs de déclarations. Bref, la pertinence des P-splines dans le

domaine de la démographie, particulièrement pour l’examen de la mortalité, est

déjà bien établie.

1.3.2. Objectifs et questions de recherche

Dans le cadre de notre recherche portant sur les changements dans la répar-

tition des âges au décès, les méthodes de lissage par P-splines constituent une

excellente avenue de recherche qui mérite grandement d’être explorée. En effet,

jusqu’à présent, l’estimation des indicateurs résumant la tendance centrale et la

dispersion des âges au décès, en particulier l’âge modal au décès, s’est déroulée

dans un contexte de modélisation plutôt rigide. En effet, le calcul de ces indica-

teurs requiert habituellement l’utilisation de méthodes statistiques paramétriques

qui, contrairement à l’approche par P-splines, imposent une structure prédéter-

minée aux données qui s’avère souvent discutable (voir les sous-sections 3.2.1 et

3.2.2). Il s’agit d’ailleurs d’une limite qui a été soulevée par Cheung et Robine

(2007) et Cheung et al. (2005, 2008) puisque cette pratique est susceptible d’exer-

cer une influence sur l’estimation des indicateurs. Offrant davantage de souplesse

que les méthodes paramétriques, l’approche par P-splines nous permettra d’iden-

tifier plus précisément les trajectoires de mortalité au niveau de la population.

Elle entraînera ainsi un meilleur suivi de l’évolution de l’âge modal au décès et

des mesures de dispersion associées.
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La présente thèse vise donc à proposer une nouvelle approche de lissage non

paramétrique souple reposant sur les P-splines adaptée au suivi fin et détaillé

des changements survenus dans la répartition des décès selon l’âge, en particulier

aux âges avancés. Celle-ci sera utilisée dans les divers articles de cette thèse qui

abordent, chacun à leur manière, le thème de la longévité des adultes et tentent de

répondre aux grandes questions suivantes : Une augmentation de la durée de vie

modale conduit-elle nécessairement à une réduction de l’hétérogénéité des durées

de vie chez les adultes ? Est-ce qu’il y a une limite à l’augmentation de la durée

de vie modale ? Existe-t-il un niveau minimal d’hétérogénéité des durées de vie

pouvant être atteint au sein d’une population ? La dynamique des changements

dans la répartition des décès selon l’âge chez les adultes s’avère-t-elle uniforme à

travers les régions d’un même pays ? Quelle était la durée de vie la plus commune

des adultes avant le XXe et comment celle-ci a-t-elle évolué au sein des populations

du passé ?



Chapitre 2

Sources de données et méthodes d’analyse

Ce second chapitre vise d’abord à présenter de manière détaillée les différentes

sources de données utilisées dans les trois articles de recherche de cette thèse. Nous

exposons ensuite les méthodes privilégiées pour analyser ces données.

2.1. Sources et qualité des données

Chacun des articles de cette thèse repose sur sa propre source de données.

Ainsi, en respectant l’ordre de présentation des articles aux chapitres 3, 4 et 5,

nous introduisons dans un premier temps la Human Mortality Database, ensuite

la Base de données sur la longévité canadienne et finalement le Registre de la

population du Québec ancien.

2.1.1. La Human Mortality Database

Le principal objectif visé par la Human Mortality Database (HMD), une base

de données internationale portant actuellement sur 37 pays et régions, est de

fournir un large éventail de données aux chercheurs, étudiants, journalistes, ana-

lystes de politiques, ainsi qu’à tous ceux intéressés par l’histoire de la longévité

humaine. Faisant directement suite au projet de la Berkeley Mortality Database

(BMD) initié par John Wilmoth, professeur au Département de démographie de

la University of California, Berkeley (UC Berkeley), celui de la HMD est le fruit

d’un travail collaboratif des démographes du Max Planck Institute for Demogra-

phic Research (MPIDR), du Département de démographie à UC Berkeley et des

différents pays qui y figurent. À ce jour, près de 300 articles scientifiques reposant
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sur des données de la HMD (ou de la BMD) ont été publiés dans les grandes re-

vues de démographie, gérontologie, actuariat, économie, médecine, épidémiologie,

statistique et sociologie. Plus de 75 livres ou chapitres de livres font également

usage de la HMD (ou de la BMD).

La HMD regroupe des informations détaillées sur la mortalité et la population.

Ces informations sont mises à jour régulièrement, soit à chaque année pour la

plupart des pays et régions, et sont accessibles gratuitement. Plus précisément,

les données disponibles sont les suivantes :

• nombre annuel de naissances vivantes selon le sexe

• nombre de décès selon le sexe, l’âge, l’année de décès et la génération

• estimation de la population selon le sexe et l’âge au 1er janvier de chaque

année de calendrier

• estimation de la population exposée au risque de décéder selon le sexe, l’âge

et l’année de calendrier (suivant l’approche transversale ou longitudinale)

• taux de mortalité selon le sexe, l’âge et l’année de calendrier (suivant l’ap-

proche transversale ou longitudinale).

Une variété de tables de mortalité (du moment ou par génération ainsi que com-

plètes ou abrégées), établies à partir des données énumérées ci-haut, sont aussi

accessibles. Ajoutons que ces tables de mortalité reposent sur un protocole métho-

dologique (Wilmoth et al., 2007) à la fine pointe des recherches en démographie.

Dans le cadre du premier article de cette thèse présenté au chapitre 3, les

données extraites de la HMD portent sur le Canada (1921 à 2007), les États-

Unis (1945 à 2006), la France (1920 à 2007) et le Japon (1947 à 2008). Pour

chaque pays, nous avons spécifiquement utilisé les décès et les estimations de la

population exposée au risque de décéder, détaillés selon le sexe, l’âge et l’année

de calendrier. Pour fins de comparaison avec les résultats de nos analyses, nous

avons aussi eu recours aux tables de mortalité complètes du moment par sexe et

année de calendrier.
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Les données sur les décès diffusées sur la HMD pour le Canada, la France, le

Japon et les États-Unis proviennent majoritairement des registres de l’état civil

de ces pays. Pour les années antérieures à l’établissement d’un tel registre, les

données sur les décès ont généralement été obtenues des bureaux de la statistique

respectifs des pays. Plusieurs méthodes de traitement de l’information manquante

ou incomplète au sujet des décès sont prévues au protocole de la HMD (Wilmoth

et al., 2007, p.9-15). Ces méthodes sont ainsi utilisées lorsque l’âge au décès est

inconnu, la génération du décédé est non identifiée, les décès sont uniquement

disponibles par groupes d’âge quinquennaux ou décennaux, ou encore lorsque les

décès au-delà d’un certain âge sont réunis au sein d’un groupe d’âge ouvert. Souli-

gnons que, suite à l’application de l’une ou de plusieurs de ces méthodes, les décès

résultants ne sont généralement plus des nombres entiers ; il s’agit effectivement

de nombres de décès estimés plutôt qu’observés.

En ce qui concerne les estimations de la population exposée au risque de

décéder publiées sur la HMD, celles-ci sont calculées à partir des estimations de

la population au 1er janvier de chaque année de calendrier et des décès. À titre

d’exemple, pour un pays et un sexe donnés, la population exposée au risque de

décéder âgée de x ans révolus durant l’année de calendrier t, notée Ext, correspond

à

Ext =
1

2
[P (x, t) + P (x, t+ 1)] +

1

6
[DL(x, t)−DU(x, t)], (2.1)

où les quantités P (x, t), P (x, t+1), DL(x, t) et DU(x, t) sont illustrées à la figure

2.1. La démonstration de l’équation (2.1) est effectuée à l’Appendix E du protocole

méthodologique (Wilmoth et al., 2007, p.72-77).

La figure 2.2 illustre quant à elle les différentes méthodes utilisées pour obtenir

les estimations de la population au 1er janvier de chaque année de calendrier, qui

interviennent dans le calcul de la population exposée au risque de décéder. En

deçà de l’âge de 80 ans, ce sont les estimations officielles de population, provenant

généralement des instituts de la statistique des différents pays, qui sont utilisées.

La méthode d’interpolation linéaire est employée lorsque ces estimations officielles

sont disponibles sur une base annuelle, mais ne sont pas calculées en date du 1er
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Figure 2.1. Schéma des données impliquées dans le calcul de la
population exposée au risque de décéder

Âge

Temps

Source : Wilmoth et al. (2007, p.33)

janvier. Dans les cas où des estimations officielles annuelles sont non disponibles,

d’autres méthodes s’appuyant notamment sur les décès observés, intitulées inter-

censal survival methods, sont utilisées pour estimer les effectifs de la population

au 1er janvier de chaque année (Wilmoth et al., 2007, p.16-27).

À partir de l’âge de 80 ans, les méthodes des générations éteintes et du taux

de survie sont exploitées pour estimer l’effectif de la population selon le sexe et

l’âge en date du 1er janvier de chaque année de calendrier observée (voir figure

2.2). En effet, comme les problèmes de déclarations tendent à prendre plus d’im-

portance au sein des populations âgées, ces méthodes exploitent les données sur

les décès provenant de la statistique de l’état civil plutôt que celles tirées des

recensements. Brièvement, la méthode des générations éteintes, développée par

Vincent (1951), consiste à reconstituer la population à chaque âge en cumulant

successivement les décès survenus au-delà de cet âge dans la génération concer-

née. Cette méthode n’est applicable qu’aux générations éteintes et qu’aux âges

où les mouvements migratoires sont négligeables. Par définition, une génération

est éteinte lorsque tous ses individus sont décédés. Ainsi, à une date t donnée,

une génération est considérée éteinte si ses individus ont atteint l’âge ω, à partir

duquel le nombre de décès enregistrés est virtuellement nul. Pour les générations
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Figure 2.2. Méthodes de calcul des estimations de population

Âge

Temps

Source : Wilmoth et al. (2007, p.28)
Notes :
A – Estimations officielles (interpolation linéaire ; survie entre recensements)
B – Méthode des générations éteintes
C – Méthode du taux de survie

subséquentes presque éteintes, c’est-à-dire ayant au moins atteint l’âge de 90 ans

à la fin de la période d’observation (voir figure 2.2), la méthode du taux de survie

est appliquée. Plus spécifiquement, la méthode du taux de survie connue sous

l’acronyme SR(90+) et recommandée par Thatcher et al. (2002) est utilisée. En

résumé, pour estimer les effectifs de survivants par âge au sein des générations

presque éteintes, cette méthode s’appuie sur les ratios de survivants aux divers

1er janvier successifs dans les générations éteintes antérieures voisines. Pour de

plus amples renseignements au sujet de la méthode des générations éteintes ou

celle du taux de survie SR(90+), voir Wilmoth et al. (2007, p.27-32).

Dans l’ensemble, la HMD a l’avantage de réunir des données de bonne qualité

puisque celles-ci ont d’abord été corrigées lorsque cela s’avérait nécessaire, puis

rendues comparables, dans la mesure du possible, pour toutes les périodes obser-

vées. Les données sont effectivement soumises à plusieurs tests de qualité visant à

assurer leur cohérence interne et externe. Pour ce qui est de la cohérence interne

des données, des comparaisons avec des âges et années de calendrier adjacents
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sont notamment effectuées. La cohérence externe des données est plutôt vérifiée

par le biais de comparaisons avec des pays tels la Suède, où les données sont

reconnues être de très bonne qualité.

De manière plus précise, voici ce que nous pouvons ajouter au sujet de la

qualité des données dans les quatre pays analysés au chapitre 3. En premier lieu,

tout porte à croire que les données pour la France disponibles sur la HMD, qui

proviennent principalement de publications de l’Institut national de la statistique

et des études économiques à la source, sont de très bonne qualité. D’après les

travaux de Kannisto (1994) et Kannisto et al. (1994), qui procèdent à une éva-

luation de la qualité des données sur les décès survenus au delà de 80 ans dans 30

pays, la France s’inscrit d’ailleurs parmi ceux qui possèdent les meilleures don-

nées. Similairement, le Japon se classe aussi dans cette catégorie, quoiqu’il est

précisé que la qualité des données sur les centenaires japonais avant 1960 soit

moins satisfaisante que par la suite.

Au Canada, les estimations de population, basées sur le recensement et des

ajustements pour le sous-dénombrement net de la population, ainsi que les don-

nées sur les décès sont publiées par Statistique Canada et généralement considé-

rées comme étant exhaustives et fiables. Même chez les personnes âgées de 80

ans et plus, malgré les réserves de Kannisto et ses collègues (Kannisto, 1994;

Kannisto et al., 1994), les travaux de Bourbeau et Lebel (2000) attestent que la

qualité des données sur les décès au Canada est bonne, du moins jusqu’à l’âge

de 100 ans. L’étude de Bourbeau et Lebel (2000) souligne que les données cana-

diennes utilisées par Kannisto et ses collègues pour mener leurs analyses étaient

insuffisantes pour qu’ils puissent se prononcer sur la qualité des données sur les

décès au Canada. En effet, leurs travaux reposaient sur des données peu détaillées

publiées par Statistique Canada, qui comportaient notamment un groupe d’âge

ouvert à partir de 90 ans. Concernant la fiabilité des données sur la mortalité des

centenaires, ajoutons qu’une étude récente de validation des âges au décès menée

auprès de 1 900 centenaires canadiens-français de confession catholique, nés dans

la province du Québec et décédés dans cette même province entre 1970 et 2007,
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démontre que la qualité des données à ces âges très avancés demeure très bonne

(Beaudry-Godin, 2010). Bref, parmi tous les pays figurant sur la HMD, le Canada

ne fait sans doute pas partie du groupe restreint de pays où la qualité des données

sur les décès est exemplaire, mais ne mérite pas non plus l’étiquette « mauvaise

qualité » octroyée par Kannisto et ses collègues.

À la source, les estimations de population et les données sur les décès pour

les États-Unis diffusées sur la HMD proviennent principalement de publications

officielles du US Census Bureau et du National Center for Health Statistics res-

pectivement. Parmi les 30 pays analysés par Kannisto (1994) et Kannisto et al.

(1994), les États-Unis font également partie du sous-groupe de pays où la qualité

des données sur les décès aux grands âges est faible. Les données du Medicare

Social Security Administration sont d’ailleurs souvent utilisées en complément

aux estimations de population et données de l’état civil aux grands âges ; celles-ci

étant de meilleure qualité puisque les bénéficiaires de ce régime publique d’assu-

rance santé doivent fournir une preuve d’âge au moment de leur inscription (Bell

et Miller, 2005). Malgré le fait que la HMD n’exploite pas les données Medicare

pour les États-Unis, le protocole méthodologique et les tests de cohérence interne

et externe des données décrits ci-haut prévoient des mesures d’ajustement qui

contribuent à améliorer la qualité des données américaines aux grands âges.

2.1.2. La Base de données sur la longévité canadienne

La Base de données sur la longévité canadienne (BDLC) constitue une base

« satellite » de la HMD présentée ci-haut. La BDLC a effectivement été développée

par l’équipe de recherche Mortalité et longévité du Département de démographie

de l’Université de Montréal, sous la direction de Robert Bourbeau, en collabo-

ration avec le MPIDR et le Département de démographie de UC Berkeley. Elle

regroupe de l’information sur la mortalité et la population des provinces et ter-

ritoires canadiens, offrant ainsi de nombreuses opportunités de recherche sur le

thème des disparités régionales au Canada. Soulignons qu’à l’heure actuelle, la
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BDLC est la seule HMD régionale disponible. Cependant, d’autres bases de don-

nées régionales conçues selon le modèle de la HMD pourraient bien voir le jour

d’ici quelques années.

La nature des données sur la mortalité et la population diffusées sur la BDLC

et la HMD est pratiquement identique, mis à part le fait que l’approche longitudi-

nale ne soit pas offerte sur la BDLC. Ainsi, les données propres aux dix provinces

et deux territoires (Territoires du Nord-Ouest et Nunavut réunis, et le Yukon)

canadiens accessibles aux utilisateurs de la BDLC sont les suivantes :

• nombre annuel de naissances vivantes selon le sexe

• nombre de décès selon le sexe, l’âge, l’année de décès et la génération

• estimation de la population selon le sexe et l’âge au 1er janvier de chaque

année de calendrier

• estimation de la population exposée au risque de décéder selon le sexe, l’âge

et l’année de calendrier (suivant l’approche transversale)

• taux de mortalité selon le sexe, l’âge et l’année de calendrier (suivant l’ap-

proche transversale),

en plus d’une variété de tables de mortalité du moment (complètes ou abrégées).

Les données de la BDLC couvrent présentement la période 1921 à 2007, excep-

tion faite de Terre-Neuve-et-Labrador et des territoires pour lesquels l’information

n’est accessible que depuis 1949 et 1950 respectivement. Dans les faits, Terre-

Neuve-et-Labrador n’a joint officiellement la Confédération canadienne qu’au 31

mars 1949, alors que l’enregistrement des décès pour les territoires s’avère incom-

plet avant 1950.

Le protocole méthodologique sur lequel repose la BDLC est essentiellement le

même que celui de la HMD (Wilmoth et al., 2007). Le caractère régional de la

BDLC requiert cependant quelques ajustements, notamment en ce qui concerne

le traitement des informations manquantes sur les décès. En effet, les décès pour

lesquels la province ou le territoire est inconnu ne posent pas problème lorsqu’ils

sont rapportés à l’échelle nationale, comme c’est le cas sur la HMD. Pour les fins
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de la BDLC, les décès dont la province ou le territoire n’est pas identifié doivent

cependant être répartis, malgré qu’il y ait généralement moins d’une quinzaine de

cas par année de calendrier. La procédure adoptée consiste à répartir ces décès de

manière aléatoire en fonction du poids relatif des décès totaux de chaque province

et territoire comparativement à l’ensemble des décès canadiens. Les détails de

cette procédure sont exposés dans un document réalisé par Bourbeau et al. (2010).

Ce document présente également l’historique complet des corrections apportées

aux décès portant sur les provinces et territoires du Canada depuis 1921. Dans

l’ensemble, ces corrections sont mineures et concernent moins de 1% des décès

totaux à chaque année.

Le Canada compte autant de registraires de l’état civil qu’il compte de pro-

vinces et territoires. Ces bureaux de l’état civil au pays ont la responsabilité

d’enregistrer les naissances, mariages et décès qui surviennent dans leur province

ou territoire respectif, puis de rapporter ces informations à Statistique Canada,

mandaté pour les publier. Les données sous-jacentes à la BDLC proviennent donc

de treize administrations et il convient de s’interroger sur les divergences d’enre-

gistrement des événements démographiques au sein de celles-ci. Précisons d’abord

qu’en vertu des lois provinciales et territoriales qui commandent l’enregistrement

complet des naissances, décès et mariages dans chaque province et territoire ca-

nadien, les taux de couverture sont tous très élevés. Il peut toutefois y avoir

sous-dénombrement si l’enregistrement de quelques événements est transmis avec

délai. Ajoutons que ces lois provinciales et territoriales sont rédigées de manière à

assurer une bonne uniformité de l’enregistrement au sein des différentes adminis-

trations. Le Conseil de la statistique de l’état civil du Canada, un comité consul-

tatif interprovincial/territorial, veille lui aussi à la normalisation des méthodes

d’enregistrement des événements. Néanmoins, Nagnur et al. (1981) ont tout de

même relevé certaines différences régionales quant à la qualité des statistiques de

l’état civil au Canada, suggérant ainsi qu’il y encore place à l’amélioration.

Dans le cadre du second article de cette thèse présenté au chapitre 4, les

données tirées de la BDLC portent sur les dix provinces canadiennes. La période
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étudiée débute en 1930, soit quelques années après les débuts de l’état civil au

Canada afin d’éviter les irrégularités mineures qui auraient alors pu survenir, et

prend fin en 2007. Terre-Neuve-et-Labrador fait évidemment exception puisque

les données pour cette province ne débutent qu’en 1949. Les territoires canadiens

ne font pas l’objet de notre étude, principalement en raison de la très petite

taille de ces populations et aussi parce que leur situation sociodémographique se

distingue fortement de celle des provinces canadiennes. En effet, malgré les progrès

considérables réalisés en matière de mortalité au sein des territoires canadiens

depuis 1950, des différences importantes persistent comparativement à l’ensemble

du pays (Prud’homme, 2007; Veugelers et al., 2001).

2.1.3. Le Registre de population du Québec ancien

Les deux sous-sections précédentes illustrent bien l’abondance de données sur

la mortalité des populations récentes. Il en va cependant tout autrement pour les

données qui concernent la mortalité des populations du XVIIIe siècle et antérieu-

rement. En l’absence d’un système d’enregistrement systématique des actes de

l’état civil au sein de ces populations anciennes et d’une bonne conservation des

registres à travers le temps, il s’avère difficile d’étudier les phénomènes démogra-

phiques qui les touchent.

Malgré le fait que les statistiques d’état civil officielles n’ont débuté qu’en 1926

au Québec, l’enregistrement des baptêmes, mariages et sépultures par le clergé

catholique remonte au XVIIe siècle. Cette pratique, instaurée par les premiers mis-

sionnaires français arrivés en Nouvelle-France durant la première moitié du XVIIe

siècle, procurait de l’information sur l’état des personnes et avait donc avant tout

une valeur juridique (PRDH, 2009). D’ailleurs, entre 1679 environ et ce jusqu’à la

fin du XXe siècle, l’enregistrement des naissances, mariages et décès était réalisé

en deux copies ; l’une d’entre elles était conservée dans les archives de la paroisse

et l’autre acheminée aux autorités civiles. La population canadienne-française,

pratiquement entièrement de religion catholique, a donc continuellement bénéfi-

cié d’un enregistrement de qualité de ces événements démographiques. Elle a ainsi
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le potentiel d’être reconstituée exhaustivement depuis le début de la colonisation

française.

Voilà qui correspond exactement au mandat du Programme de recherche en

démographie historique (PRDH) du Département de démographie de l’Université

de Montréal, un projet mis sur pied en 1966 par les professeurs Hubert Charbon-

neau et Jacques Légaré, aujourd’hui retraités, et maintenant sous la responsabilité

de Bertrand Desjardins. Grâce au travail minutieux de dépouillement des registres

paroissiaux du Québec ancien effectué par l’équipe du PRDH, ces informations

sont maintenant consolidées dans une banque de données informatisée portant

le nom de Registre de la population du Québec ancien (RPQA). À l’heure ac-

tuelle, le RPQA permet de dresser le portrait de la population du Québec depuis

l’arrivée des premiers colons en 1608 jusqu’en 1799. Les sépultures de la période

1800-1850 qui concernent les personnes nées avant 1750 ont aussi été relevées par

le PRDH et cette information a déjà été intégrée au RPQA. Mentionnons que

le travail de reconstitution de la population canadienne-française se poursuit au

sein de l’équipe du PRDH puisque l’objectif final vise une couverture du XIXe

siècle analogue à celle des XVIIe et XVIIIe siècles.

Globalement, la qualité des données du RPQA est excellente et sans équi-

valent au chapitre des données portant sur les populations du passé. En effet,

comme le RPQA concerne tous les individus venus s’installer dans la vallée du

Saint-Laurent à l’heure de la colonisation française, ainsi que leurs descendants,

il a conséquemment le grand avantage de couvrir l’ensemble du territoire occupé

par la population des Canadiens-français. Les problèmes de sélection et de biais

qui pourraient résulter d’une couverture partielle du territoire sont ainsi éliminés

(Desjardins, 1998). Les données du RPQA reposent également sur des fondations

très solides ; la qualité des registres a été maintes fois validée. D’après Charbon-

neau (1975), le clergé responsable de la tenue des registres dans les différentes

paroisses de la vallée laurentienne était très instruit et cela a vraisemblablement

contribué à assurer la qualité de ces derniers. Le fait que les ecclésiastiques de-

vaient, à partir de 1679 environ, faire suivre une copie de leurs registres à chaque
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année aux autorités civiles a largement restreint la disparition complète de re-

gistres, contribuant ainsi à préserver l’exhaustivité des enregistrements.

Malgré ces bonnes pratiques, un faible pourcentage de registres ont tout de

même disparu au fil du temps et les actes de baptême, de mariage et de sépulture

qu’ils contenaient sont donc manquants. Ces pertes, de nature aléatoire et esti-

mées à environ 7% des années-paroisse durant la période 1608 à 1765 (Charbon-

neau et al., 1996), toucheraient surtout « les premières années suivant la création

de certaines paroisses, alors que celles-ci étaient encore peu peuplées et nouvelle-

ment établies » (Lacroix, 2009, p.26).

Le troisième article de cette thèse présenté au chapitre 5 vise notamment à

apporter un nouvel éclairage sur la longévité des adultes au XVIIIe siècle et le

RPQA s’avère la source idéale à consulter pour notre étude. Les données extraites

du RPQA portent précisément sur tous les Canadiens-français nés et mariés sur

le territoire du Québec ancien depuis les débuts de la colonie jusqu’en 1799. En

raison des problèmes d’observation que posent les célibataires, nous n’avons retenu

que les mariés pour notre analyse. En effet, les mariés font l’objet d’une meilleure

observation que les célibataires puisqu’ils sont habituellement mieux identifiés au

sein des registres paroissiaux et moins susceptibles d’effectuer des déplacements

(migrations) sur de longues distances (Charbonneau, 1975; Charbonneau et al.,

1987). Précisons toutefois qu’au Québec ancien, puisque la très grande majorité

des adultes se mariaient, seule une faible proportion d’hommes et de femmes

restés célibataires de façon définitive ont été exclus.

Compte tenu de la perte aléatoire de certains registres citée ci-haut, il convient

de s’interroger sur l’impact de ces pertes quant à l’enregistrement des décès de

personnes mariés au sein du RPQA. Sur la base des personnes mariées avant 1800,

nées avant 1750 et qui n’ont pas été identifiés comme ayant quitté le territoire

du Québec ancien, nous connaissons le décès d’environ 90% d’entre eux (Lacroix,

2009). Les décès manquants, résultant principalement de la perte de certains

registres, pourraient aussi correspondre à des départs non connus. Quoi qu’il en

soit, cela demeure tout à fait exceptionnel dans un tel contexte historique.
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2.2. Méthodes d’analyse

La présente section aborde les diverses méthodes utilisées pour analyser les

données dans les différents articles de cette thèse. Rappelons que l’approche de

lissage par P-splines revêt une importance considérable au sein de nos travaux de

recherche. En effet, celle-ci n’impose aucune structure prédéterminée aux données

observées et mène à une expression plus précise de la mortalité. Les pages qui

suivent permettront ainsi aux lecteurs de se familiariser avec cet outil, tant dans

le contexte de la modélisation du profil de la mortalité selon l’âge exclusivement

que selon l’âge et les années de calendrier simultanément. Les mesures de tendance

centrale et de dispersion retenues pour effectuer un suivi des transformations de

la mortalité aux âges avancés seront ensuite exposées.

2.2.1. Lissage par P-splines

Par définition, la méthode de lissage par P-splines combine les notions de

B-splines et de fonction de vraisemblance pénalisée. Brièvement, grâce aux B-

splines, le processus de modélisation de données à l’aide des P-splines s’avère

très flexible. En même temps, la fonction de vraisemblance pénalisée assure que

l’ajustement aux données demeure lisse. Examinons ces concepts de B-splines et

de fonction de vraisemblance pénalisée plus en profondeur.

2.2.1.1. Les B-splines et les P-splines

Les B-splines, tout comme les splines en général, sont étroitement liés aux

polynômes. En réalité, les B-splines sont construits avec des parties de poly-

nômes, joints les uns aux autres. Les divers points d’abscisse où se produisent ces

jonctions sont appelées les noeuds. Tel qu’illustré à la figure 2.3, le degré d’un

B-spline correspond au degré des parties de polynômes utilisés pour le construire.

Mentionnons que le terme « B-splines » est une abréviation de l’expression « basis

spline » en anglais, qui fait référence à la propriété suivante des B-splines : chaque

fonction B-spline est non nulle sur une portion limitée du domaine seulement. En

effet, à partir de la figure 2.3 (c), nous constatons que la fonction B-spline repré-

sentée n’est non nulle qu’entre les valeurs d’abscisse 0,2 et 1.
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Figure 2.3. B-splines (en noir) avec noeuds (en rouge) et parties
de polynômes (en bleu) : (a) linéaire, (b) quadratique,
(c) cubique

(a) (b)

(c)

Source : Eilers et Marx (2009)

Un ensemble de plusieurs B-splines porte le nom de base B-spline. À titre

d’exemple, la figure 2.4 montre une base B-spline composée de huit B-splines cu-

biques sur le domaine x ∈ [0, 1]. Comme chaque fonction B-spline est non nulle

que sur une portion limitée du domaine de x, il en résulte qu’en tout point d’abs-

cisse situé à l’intérieur de ce domaine, seules quelques fonctions B-splines Bj(x),

j = 1, . . . , 8, sont non nulles. Voilà qui explique en partie la grande popularité des

bases B-splines à titre d’outils de modélisation : elles offrent un excellent contrôle

local lors du lissage de données. Précisons que plus le nombre de noeuds sur le

domaine de modélisation est élevé, plus le nombre de B-splines inclus dans la

base B-spline l’est à son tour. Les huit splines cubiques formant la base B-spline
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représentée à la figure 2.4 résultent de six noeuds (non représentés) répartis uni-

formément sur le domaine [0,1]. En général, l’aptitude d’une base B-spline à saisir

les variations au sein des données est d’autant plus grande que le nombre de B-

splines qu’elle comporte est élevé.

Figure 2.4. Base B-spline incluant huit B-splines cubiques avec
noeuds équidistants sur le domaine de x

0.0 0.2 0.4 0.6 0.8 1.0
x

B
j(x
)

0.0

0.2

0.4

0.6

Source : Calculs effectués par l’auteur

À titre d’illustration du fonctionnement d’une base B-spline, considérons l’exem-

ple suivant : nous souhaitons lisser les données, simulées aux fins de l’exemple,

définies par les points (xi, zi), i = 1, . . . , 100 sur le domaine [0, 1] à l’aide de la base

B-spline cubique illustrée à la figure 2.4. Plus précisément, à partir des couples

(xi, zi), nous désirons estimer une fonction inconnue g, présumée lisse et telle que

zi = g(xi) + εi.

Dans le cas le plus simple, les erreurs εi sont indépendantes et normalement

distribuées de moyenne 0 et d’écart type σ, c’est-à-dire εi ∼ N (0, σ2), ∀ i. Nous

verrons à la sous-section 2.2.2 que dans le contexte de données sur la mortalité,

la loi de distribution des décès ne correspond pas à la loi normale mais plutôt à

celle de Poisson. Quelques ajustements à la présentation ci-dessous seront ainsi

apportés avant de procéder au lissage de données sur la mortalité.
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La matrice B associée à la base B-spline illustrée à la figure 2.4 et au jeu de

données (xi, zi), i = 1, . . . , 100 se définit comme suit

B =

⎛⎜⎜⎜⎜⎜⎜⎝
B1(x1) B2(x1) . . . B8(x1)

B1(x2) B2(x2) . . . B8(x2)
...

...
...

...

B1(x100) B2(x100) . . . B8(x100)

⎞⎟⎟⎟⎟⎟⎟⎠ ,

où Bj(xi), j = 1, . . . , 8 correspond à la valeur du je B-spline en l’abscisse xi.

La courbe lissée ẑ obtenue à partir des données (xi, zi) est illustrée à la figure

2.5. Précisément, cette courbe lissée s’écrit ẑ(xi) =
∑8

j=1 α̂jBj(xi), où α̂ =

(α̂1, α̂2, . . . , α̂8)
� est le vecteur des huit paramètres de régression estimés. Chaque

paramètre de régression est donc associé à un seul B-spline dans la base B-spline

considérée et il dicte la hauteur de ce B-spline (voir la partie inférieure de la figure

2.5). Sous forme matricielle, nous avons

ẑ = Bα̂. (2.2)

L’équation (2.2) confirme qu’en adoptant une approche de modélisation par base

B-spline, nous demeurons en terrain bien connu, soit celui de la régression clas-

sique.

Aux fins de l’exemple décrit ci-haut, nous avons d’emblée utilisé une base B-

spline qui comptait huit B-splines, résultat de six noeuds équidistants initialement

placés sur le domaine de modélisation [0, 1]. Cependant, plusieurs algorithmes ont

été développés afin de déterminer le nombre optimal de noeuds à utiliser ainsi

que leur positionnement sur le domaine, compte tenu des données à modéliser

(Friedman et Silverman, 1989; Kooperberg et Stone, 1991, 1992). Ces tâches, es-

sentielles à tout exercice de modélisation par base B-splines mené en bonne et due

forme, restent toutefois passablement complexes. Grâce aux P-splines développés

par Eilers et Marx (1996), ces tâches peuvent être évitées. En effet, l’idée derrière

les P-splines consiste à utiliser un nombre relativement élevé de B-splines, consé-

quence de plusieurs noeuds répartis uniformément sur le domaine, tout en limitant



43

Figure 2.5. Modélisation de données (simulées) à l’aide d’une
base B-spline incluant huit B-splines cubiques avec
noeuds équidistants sur le domaine de x

●

●
●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

● ●

●

●

●

●

●

● ●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●
●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

● ●

●

●

●

●

●

●

●
●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●

●
●

●

●

●

●

●

●

●

●

● ●

●

●

●

●

●

●

●

●

●
●

●

0.0 0.2 0.4 0.6 0.8 1.0

0

1

2

3

4

5

6

x

z
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée
● Données simulées

Courbe lissée

Source : Calculs effectués par l’auteur

(i.e. pénalisant) les variations au sein des paramètres associés aux B-splines ad-

jacents. L’approche par P-splines combine ainsi les concepts de B-splines et de

fonction de vraisemblance pénalisée.

2.2.1.2. La fonction de vraisemblance pénalisée

Lorsque la méthode de lissage par P-splines est employée, le vecteur des pa-

ramètres de régression estimés α̂ dans l’équation (2.2) est obtenu en maximisant

la fonction de log-vraisemblance pénalisée suivante

l∗ = l(α;B; z)− 1

2
α′Pα. (2.3)

Le premier terme de cette équation correspond à la log-vraisemblance habituelle

d’un modèle de régression linéaire, alors que le second en est un de pénalité. Ce

dernier assure une certaine régularité au sein du vecteur des paramètres estimés

α̂ ; il en résulte que les valeurs des paramètres estimés associés aux B-splines

adjacents ne changent pas trop brusquement. Le compromis entre la régularité
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(smoothness en anglais) et la précision (i.e. l’adéquation aux données) du modèle

est gouverné par un paramètre de lissage, inclus dans la matrice de pénalité P .

Plus ce paramètre de lissage est grand, plus l’importance accordée à la régularité

sera élevée comparativement à la précision et vice-versa.

Le rôle du terme de pénalité dans l’équation (2.3) est illustré à la figure

2.6, à l’aide d’un exemple reposant sur de nouvelles données simulées (xi, zi),

i = 1, . . . , 100. La figure 2.6 (a) présente le résultat obtenu lorsque le terme de

pénalité est omis, c’est-à-dire lorsque le paramètre de lissage est nul. Dans un tel

cas, la courbe lissée est très irrégulière puisque toute l’importance est accordée à

l’adéquation aux données, qui fluctuent passablement ici. En effet, en l’absence

du terme de pénalité, les variations au sein des paramètres associés aux B-splines

adjacents sont permises et par conséquent, la hauteur de B-splines adjacents peut

changer inopinément. La figure 2.6 (b) présente une courbe lissée beaucoup plus

régulière, puisque le terme de pénalité est pris en compte dans le processus d’es-

timation des paramètres associés aux B-splines. Tel que prévu, la pénalité fait

en sorte que les paramètres estimés des B-splines adjacents évoluent de manière

régulière et nous ne percevons plus de changements soudains de hauteur entre

B-splines adjacents.

2.2.2. Les P-splines pour l’étude de la mortalité

Tel que mentionné au chapitre 1, les travaux de Camarda (2008), Currie et al.

(2004, 2006) et Eilers et al. (2006) témoignent de la pertinence des P-splines

pour l’étude de la mortalité. En premier lieu, examinons comment les P-splines

peuvent être utilisés lorsque l’objectif visé consiste à modéliser des données sur la

mortalité selon l’âge. Ces propos seront ensuite généralisés, de manière à admettre

une modélisation par P-splines suivant deux dimensions prises simultanément,

soient l’âge et les années de calendrier.

2.2.2.1. Lissage par P-splines des données selon l’âge

Pour une population prise une année de calendrier donnée, dénotons les décès

observés et les effectifs de la population exposée au risque de décéder selon l’âge i
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Figure 2.6. Régression sur données simulées : (a) non pénalisée,
(b) pénalisée
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par di et ei respectivement. Ainsi, les taux de mortalité selon l’âge correspondent

à mi = di/ei et la force de mortalité μi, aussi appelée le taux instantané de

mortalité, est telle que mi � μi+ 1
2

(Thatcher et al., 1998, Appendix A). Sous

l’hypothèse d’une force de mortalité constante à l’intérieur de chaque intervalle

d’âge [i, i+1), c’est-à-dire μ(x) = μi ∀ x ∈ [i, i+1), les décès observés di peuvent

être vus comme des réalisations d’une loi de Poisson de moyenne ei ·μi, c’est-à-dire

di ∼ Poisson(ei · μi). (2.4)

Afin d’estimer la force de mortalité sous-jacente aux données sur les décès ob-

servés, nous pouvons ainsi utiliser le modèle de régression de Poisson, qui s’inscrit

dans la classe des modèles linéaires généralisés (McCullagh et Nelder, 1989). En

effet, d’après l’équation (2.4), il en résulte

ln(E[d]) = ln(e · μ)

= ln(e) + ln(μ),

où les vecteurs d, e et μ contiennent respectivement l’information, détaillée se-

lon l’âge, sur les décès observés, les effectifs de population exposée au risque de

décéder ainsi que les forces de mortalité. En utilisant les P-splines pour estimer

les paramètres d’un tel modèle de régression de Poisson, nous obtenons

ln
(
Ê(d)

)
= ln(e · μ̂)

= ln(e) + ln(μ̂) (2.5)

= ln(e) +Bα̂, (2.6)

où B est la matrice associée à la base B-spline évaluée aux différents âges i et le

vecteur α̂ contient les paramètres estimés associés à chacun des B-splines inclus

dans la base B.

La fonction de log-vraisemblance pénalisée à maximiser pour estimer ces pa-

ramètres est la suivante

l∗ = l(α;B;d)− 1

2
α′Pα. (2.7)
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Cette équation est légèrement différente de celle vue précédemment à l’équation

(2.3) puisque le premier terme correspond ici à la log-vraisemblance habituelle

d’un modèle linéaire généralisé plutôt que celle d’un modèle linéaire. Cela vient

du fait que la loi de distribution des décès ne correspond pas à la loi normale,

mais plutôt à celle de Poisson. Le second terme de l’équation 2.7, tout comme

c’était le cas pour l’équation (2.3), est un terme de pénalité qui vise à assurer

une certaine régularité au sein du vecteur des paramètres estimés α̂. Pour plus de

détails concernant la matrice de pénalité P dans le contexte de modélisation de

données sur la mortalité, voir la sous-section 3.7.3, Currie et al. (2004) ou encore

Camarda (2008, Chap. 2).

À partir des équations (2.5) et (2.6), nous arrivons à l’expression suivante

pour la force de mortalité lissée selon l’âge à l’aide des P-splines

μ̂(x) = exp (B(x)α̂) . (2.8)

À titre d’exemple, la figure 2.7 présente les taux de mortalité observés selon l’âge,

ainsi que la force de mortalité lissée obtenue à l’aide de la méthode des P-splines

pour les femmes françaises en 2005.

Suivant les relations d’équivalence entre la force de mortalité μ(x), la fonction

de survie S(x) et la fonction de densité f(x) (Klein et Moeschberger, 1997, Chap.

2), nous obtenons

f̂(x) = μ̂(x) Ŝ(x)

= μ̂(x) exp
(
−
∫ x

0

μ̂(t)dt

)
. (2.9)

Ainsi, à partir de la force de mortalité lissée μ̂(x) tirée de l’équation (2.8), nous

pouvons évaluer la fonction de densité lissée f̂(x) correspondante à l’aide de

méthodes d’intégration numérique usuelles. Cette fonction de densité lissée f̂(x)

décrit la répartition des décès selon l’âge. En effet, la figure 2.8 présente le résultat

obtenu pour les femmes françaises en 2005.

Dans le cadre des articles 1 et 3 présentés aux chapitres 3 et 5 de cette thèse,

nous avons recours à la méthode des P-splines décrite ci-haut afin d’obtenir une
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Figure 2.7. Taux de mortalité observés selon l’âge et force
de mortalité lissée à l’aide des P-splines, France,
femmes, 10 à 109 ans, 2005
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Note : Pour le lissage par P-splines, la base B-spline à noeuds équidistants
comportait 23 B-splines et le paramètre de lissage valait 2.

description lisse de la répartition des décès selon l’âge, f̂(x), pour différentes po-

pulations prises à divers moments dans le temps. La sous-section 2.2.3 expose

les mesures retenues dans ces articles pour effectuer un suivi des transformations

de la mortalité au sein des populations âgées à partir de f̂(x). Pour l’instant,

attardons-nous à une généralisation de la méthode de lissage par P-splines selon

l’âge, utilisée dans l’article 2 présenté au chapitre 4, qui permet d’obtenir une

description lisse de la répartition des décès selon l’âge et les années de calendrier.

Soulignons d’emblée que cette approche de lissage en deux dimensions s’avère par-

ticulièrement utile pour l’étude de populations de petite taille, comme certaines

provinces canadiennes.

2.2.2.2. Généralisation pour des données selon l’âge et l’année de ca-

lendrier

Une telle généralisation de la méthode de lissage par P-splines selon l’âge

nécessite tout d’abord l’introduction d’une nouvelle base B-splineB. SiBx dénote
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Figure 2.8. Fonction de densité lissée à l’aide des P-splines dé-
crivant la répartition des décès selon l’âge, France,
femmes, 2005
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la matrice associée à la base B-spline sur le domaine des âges x et By correspond

à celle sur le domaine des années de calendrier y, alors la nouvelle base B-spline

à utiliser est définie par

B = By ⊗Bx, (2.10)

où le symbole ⊗ représente le produit de Kronecker.

En guise d’illustration, la figure 2.9 présente le produit de Kronecker de deux

B-splines cubiques sur le domaine des âges et des années de calendrier, qui donne

lieu à une forme de colline.

En suivant les mêmes principes que ceux décrits pour le lissage par P-splines

unidimensionnel, nous utilisons un nombre relativement élevé de B-splines sur

le domaine des âges et sur celui des années de calendrier. Ainsi, le domaine des

âges et des années de calendrier devient automatiquement parsemé de multiples

collines, telle celle représentée à la figure 2.9. La figure 2.10 suggère l’allure de la

nouvelle base B, définie par l’équation 2.10, à utiliser lors du lissage par P-splines
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en deux dimensions. Il est à noter que par souci de clarté, seul un sous-ensemble

de collines est présenté ici.

Pour une population donnée, dénotons la matrice des décès observés et celle

des estimations de la population exposée au risque de décéder selon l’âge et les

années de calendrier par D et E respectivement. Précisons que les lignes de ces

matrices réfèrent aux âges, alors que leurs colonnes correspondent aux années de

calendrier. Aux fins de la régression, définissons les deux vecteurs colonne suivants

d = vec(D) (2.11)

e = vec(E), (2.12)

où l’opérateur vec a pour effet de placer les différentes colonnes d’une matrice les

unes au-dessous des autres.

Sous l’hypothèse d’une force de mortalité μ(x, y) constante à l’intérieur de

chaque intervalle d’âge et d’année de calendrier combinés, nous pouvons obtenir

la force de mortalité lissée μ̂(x, y) à l’aide d’un modèle de régression de Poisson et

d’une approche par P-splines en deux dimensions. Cette hypothèse nous ramène

effectivement aux expressions (2.5) et (2.6), où B, d et e sont respectivement

Figure 2.9. Produit de Kronecker de deux B-splines cubiques sur
le domaine des âges et années de calendrier
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Figure 2.10. Produit de Kronecker de deux bases B-splines cu-
biques sur le domaine des âges et années de calen-
drier
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définis par les équations (2.10), (2.11) et (2.12). Comme auparavant, le vecteur

des coefficients estimés α̂ est obtenu en maximisant la fonction de vraisemblance

pénalisée donnée par l’équation (2.7), qui limitera les variations au sein des pa-

ramètres associés aux B-splines adjacents. Le compromis entre la régularité et

la précision du modèle est toutefois gouverné par deux paramètres de lissage ici,

l’un agissant sur la dimension des âges et l’autre sur la dimension des années de

calendrier.

À titre d’exemple, la figure 2.11 présente les taux de mortalité observés selon

l’âge et les années de calendrier, ainsi que la force de mortalité lissée obtenue à

l’aide de la méthode des P-splines en deux dimensions pour les hommes de la

Colombie-Britannique.

Grâce aux relations unissant la force de mortalité μ(x, y), la fonction de survie

S(x, y) et la fonction de densité f(x, y) (Klein et Moeschberger, 1997, Chap. 2),

ces trois fonctions étant continues sur les domaines de l’âge x et des années de

calendrier y, nous avons

f̂(x, y) = μ̂(x, y) Ŝ(x, y)
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Figure 2.11. Taux de mortalité observés (haut) et force de morta-
lité lissée à l’aide des P-splines en deux dimensions
(bas), Colombie-Britannique, hommes, 10 à 105 ans,
1930 à 2007
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Note : Base B-spline cubique, noeuds équidistants (Âge : 23 B-splines, paramètre
de lissage = 3 ; Années de calendrier : 18 B-splines, paramètre de lissage = 316).
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= μ̂(x, y) exp
(
−
∫ x

0

μ̂(u, y) du

)
. (2.13)

Ainsi, la fonction de densité lissée f̂(x, y), décrivant la répartition des décès selon

l’âge et les années de calendrier, peut être obtenue à partir de μ̂(x, y) et de

méthodes d’intégration numérique usuelles. La figure 2.12 présente le résultat

obtenu pour les hommes de la Colombie-Britannique.

Figure 2.12. Fonction de densité lissée à l’aide des P-splines en
deux dimensions, Colombie-Britannique, hommes,
10 à 105 ans, 1930 à 2007
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Note : Base B-spline cubique, noeuds équidistants (Âge : 23 B-splines, paramètre
de lissage = 3 ; Années de calendrier : 18 B-splines, paramètre de lissage = 316).

Précisons qu’un module intitulé MortalitySmooth, conçu par Camarda (2009)

pour le logiciel R (R Development Core Team, 2010) et procédant au lissage par

P-splines de données sur la mortalité selon une ou deux dimensions, est disponible

sur le Web depuis le mois de novembre 2009. Ce module conduit spécifiquement

aux forces de mortalité lissées selon l’âge ou selon l’âge et les années de calendrier,

respectivement décrites par les équations (2.9) et (2.13). Souhaitons que ce module



54

puisse faire en sorte que les P-splines continuent de gagner en popularité dans le

domaine de la mortalité.

2.2.3. Mesure des transformations de la fonction de densité lissée au

fil du temps

Tel que souligné au chapitre 1, les mesures de tendance centrale et de dis-

persion privilégiées dans les articles de cette thèse pour suivre les changements

en matière de répartition des décès selon l’âge chez les personnes âgées sont les

suivantes : l’âge modal au décès et l’écart type des âges au décès au-dessus de cet

âge modal. Attardons-nous maintenant au calcul de ces mesures, en exploitant

les fonctions de densité lissées f̂ présentées aux équations (2.9) et (2.13).

2.2.3.1. L’âge modal au décès et la dispersion des durées de vie au-delà

de cet âge

À partir de la fonction de densité lissée f̂(x) décrivant la répartition des décès

selon l’âge, nous estimons l’âge modal au décès comme suit

M̂ = max
x

f̂(x). (2.14)

Nous pouvons ensuite estimer l’écart type, relatif à l’âge modal au décès, des âges

au décès au-dessus de cet âge modal à l’aide de l’équation

̂SD(M+) =

√√√√√√√
∫ ∞

M̂

(x− M̂)2 f̂(x) dx∫ ∞

M̂

f̂(x) dx

. (2.15)

Lorsque la fonction de densité lissée décrit la répartition des décès selon l’âge et

les années de calendrier, les équations (2.14) et (2.15) deviennent respectivement

M̂(y) = max
x

f̂(x, y),
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et

̂SD(M+)(y) =

√√√√√√√
∫ ∞

M̂(y)

(x− M̂(y))2 f̂(x, y) dx∫ ∞

M̂(y)

f̂(x, y) dx

.

Ce chapitre a permis de présenter les données et les méthodes mises à contri-

bution dans les articles qui suivent et qui forment le coeur de cette thèse.
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3.1. Introduction

Over the course of the last century, we have witnessed major improvements

in the level of mortality in regions all across the globe. This remarkable mortality

decrease has also been characterized by important changes in the age-pattern of

mortality, which inevitably led to substantial modifications in the shape of the

distribution of age at death and survival curve over time. Measuring transforma-

tions in the age-at-death distribution or in the survival curve quickly became a

topic of great interest among researchers, as their implications on societies are

profound. For example, with accurate historical trends on average lifespan and

lifespan inequality in hands, governments and policymakers are in better position

to ensure sustainability of social-security and health-care systems.

Efforts to document such trends have indeed been made for several countries

and regions : Canada (Martel et Bourbeau, 2003; Nagnur, 1986), France (Ro-

bine, 2001), Hong Kong (Cheung et al., 2005), Japan (Cheung et Robine, 2007),

the Netherlands (Nusselder et Mackenbach, 1996, 1997), Switzerland (Cheung

et al., 2009; Paccaud et al., 1998), and the USA (Eakin et Witten, 1995; Fries,

1980; Lynch et Brown, 2001; Manton et Tolley, 1991; Myers et Manton, 1984a,b;

Rothenberg et al., 1991). Comparative studies involving various low mortality

countries have also been undertaken (Canudas-Romo, 2008; Cheung et al., 2008;

Hill, 1993; Thatcher et al., 2010; Wilmoth et Horiuchi, 1999).

Recently, Cheung et al. (2005) listed and reviewed more than 20 indicators

used in these studies, where each indicator aimed at quantifying either the central

tendency or the dispersion (variability) of age at death across individuals. Since

the computation of these indicators often involves the use of parametric statis-

tical modelling techniques (e.g., quadratic model, normal model, logistic model)

that impose a predetermined structure on data, an exploration of nonparametric

statistical methods, free from assumptions related to the structure of the data,

is worth considering. Indeed, concerns over the potential influence of parametric

modelling on the computation of indicators have already been addressed in pre-

vious studies (Cheung et Robine, 2007; Cheung et al., 2005, 2008; Paccaud et al.,
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1998). However, the use of a comprehensive nonparametric approach has not been

explored extensively yet.

Accordingly, the first objective of this paper is to introduce a flexible nonpa-

rametric smoothing approach based on P-splines (Eilers et Marx, 1996) to refine

the monitoring of changes in the age-at-death distribution. Our inspiration stems

from previous work by Currie et al. (2004) and Camarda (2008) who specifically

applied the P-spline method to mortality data. The second objective is to use

this nonparametric approach to study recent trends in adult mortality in a sub-

set of four low mortality countries : Canada, France, Japan, and the USA. Japan

and France have repeatedly been identified as countries where average lifespan

is very high and where compression of mortality has either stopped or slowed

down substantially, even at older ages (Canudas-Romo, 2008; Cheung et Robine,

2007; Cheung et al., 2008; Thatcher et al., 2010). In contrast, adult mortality

progress in the USA has been very slow in recent decades and the level of lifespan

inequality is high compared to other low mortality countries (Canudas-Romo,

2008; Wilmoth et Horiuchi, 1999). Finally, rather few studies on this topic have

included Canada (Martel et Bourbeau, 2003; Nagnur, 1986), although compari-

sons with the USA, its neighbouring country, should be informative. This subset

of countries will therefore allow us to study differences in average lifespan and

lifespan inequality among low mortality populations, and to revisit conclusions

put forward by recent studies.

3.2. Background

3.2.1. Average lifespan

How long do we live in average ? is undoubtedly one of the most recurrent

demographic question. The traditional way of answering this question is in terms

of life expectancy at birth. However, the late modal age at death (referred to here-

after as the modal age at death) is another strong candidate that has received

much recognition lately (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung et Robine, 2007;

Cheung et al., 2005, 2008, 2009; Kannisto, 2000, 2001, 2007; Paccaud et al., 1998;
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Robine, 2001; Thatcher et al., 2010). Dating back to the nineteenth century, pio-

neer work by Lexis (1877, 1878) on the concept of normal life durations identified

the modal age at death as the most central and natural characteristic of human

longevity. Indeed, unlike the life expectancy at birth, the modal age at death is

solely influenced by adult mortality and consequently more sensitive to changes

occurring among the elderly population (Canudas-Romo, 2010; Horiuchi, 2003;

Kannisto, 2001). In low mortality countries where most deaths occur at older

ages, it then becomes a strong indicator to monitor and explain recent changes

in the age-at-death distribution.

Since the age distribution of life table deaths often tends to be erratic in the

area surrounding the mode, various methods have been used to estimate the mo-

dal age at death. In order to find the value at which the maximum of a given

frequency distribution is reached, Pearson (1902) recommended interpolating a

curve through the top of ordinates and using the maximum of this interpolated

curve to identify the modal value. Many followed this advice and fitted a quadra-

tic polynomial model to life table deaths around the age M∗ where the highest

number of deaths occurs in the life table (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung

et al., 2008; Kannisto, 2001, 2007; Thatcher et al., 2010). All except Cheung et al.

(2008) applied Kannisto’s (2001) quadratic procedure, which consists in fitting a

quadratic model using life table deaths at ages M∗, M∗ − 1, and M∗ + 1. The

resulting modal age at death estimated thru this procedure thus always lies be-

tween M∗ and M∗ + 1 (Canudas-Romo, 2008). The main difficulty encountered

with this approach is the following. Often, the roughness of the age distribution

of life table deaths is such that the age with the highest number of deaths M∗

does not clearly stand out (see Figure 3.1). Instead, there are several age can-

didates, a few years apart from each other, which lead to modal ages at death

estimates that are also a few years apart from each other. This then translates

into substantial artificial fluctuations in the estimated modal age at death trend

over time. Note that Cheung et al. (2008) fitted their quadratic models based on

the [M∗ − 5,M∗ + 5] life table age range, raising other concerns, as explained

below.



60

Figure 3.1. Life table death distribution, USA, Women, 2003
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Cheung et Robine (2007) and Cheung et al. (2009) have instead been inspired

by Lexis’s concept of normal life durations (Lexis, 1877, 1878) to estimate the

modal age at death. According to Lexis, if premature deaths are removed from all

deaths, the “normal” deaths that remain are described by a normal distribution

along age. Therefore, Cheung and her colleagues fitted a scaled normal model to

life table deaths, starting five years before the age where the highest number of

deaths occurs in the life table. Although this procedure is appealing because it is

theoretically oriented as proposed by Lexis, the scaled normal model imposes a

strict “bell”-shaped structure to the selected life table deaths and any departure

from this structure in the data is ignored. Furthermore, the age at which the

fitting procedure starts first requires identifying a single age with the highest

number of deaths in the life table. As explained above, this can be problematic

when there are several age candidates to choose from. Finally, systematically

starting the fitting procedure five years before the age with the highest number

of deaths in the life table to avoid including premature deaths into the modelling

task is questionable. Indeed, the magnitude and the age profile of premature

mortality have dramatically changed over the years and vary substantially across

populations.
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A simplified version of the logistic model of mortality, namely the Kannisto

model of old-age mortality (Thatcher et al., 1998; Thatcher, 1999), has also been

exploited to estimate the modal age at death (Thatcher et al., 2010). However, this

study by Thatcher et al. (2010) was oriented towards understanding the dynamics

behind changes in the modal age at death over time rather than at monitoring

these changes closely. Using empirical death rates at ages 70 and 90 only to fit

this simple logistic model, the authors found that the resulting modal age at

death estimates were reasonably close to those computed with Kannisto’s (2001)

quadratic method described above. Further theoretical considerations regarding

the modal age at death and its related measures in several other mathematical

models of mortality are provided by Canudas-Romo (2008) and Robine et al.

(2006).

To our knowledge, Paccaud et al. (1998) were the only ones to rely on a

nonparametric method to estimate the modal age at death. Nonparametric models

are seldom used for such task, although they are generally more flexible than

parametric models because they do not impose a predetermined structure on the

actual data. In this paper, we demonstrate that the P-spline method provides the

ability to refine the monitoring of changes in modal age at death over time.

3.2.2. Lifespan inequality

How variable is the age we die at ? is another relevant demographic question

worth studying and which has fortunately gained in popularity. Wilmoth et Ho-

riuchi (1999) analysed ten measures of variability of age at death, including those

used in previous studies (Eakin et Witten, 1995; Keyfitz, 1977; Myers et Man-

ton, 1984a; Nusselder et Mackenbach, 1996). Based on period data from Sweden,

Japan, and the USA, they found strong empirical correlation between these indi-

cators. For ease of interpretation and computation, they recommended using the

interquartile range to monitor changes in the variability of age at death within

human populations. Shortly after, Kannisto (2000) rather argued in favour of the

C-family of indicators – i.e., the shortest age interval in which a given proportion

of deaths occur – in particular because it allowed for a more complete analysis
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of mortality dispersion. He also suggested two other indicators to measure varia-

bility in old age mortality instead of over the entire age range. One of them, a

mode-based indicator called the standard deviation of ages at death above the

mode, has been used in several subsequent studies on low mortality countries

(Cheung et Robine, 2007; Cheung et al., 2008, 2009; Kannisto, 2001, 2007; That-

cher et al., 2010). As this measure of variability solely involves deaths occurring

at ages above the mode, changes in the magnitude of premature mortality over

time are less likely to influence the results.

In this paper, recent changes in the variability of adult mortality will be moni-

tored with the standard deviation of ages at death above the mode. Specifically,

this indicator corresponds to the root mean square of ages at death from the

mode for individuals who lived up to or beyond the mode. A decline in this mea-

sure over time thus indicates that deaths above the mode have been compressed

into a shorter age interval, hence the expressions compression of deaths above

the mode and old-age mortality compression. Given our objective to study recent

adult mortality changes in low mortality countries, the fact that the standard

deviation of ages at death above the mode is directly measuring variability in old

age mortality is an important asset.

Most variability indicators discussed in the literature have been computed

with deaths extracted from life tables closed with a parametric model and/or in-

volve the modal age at death which was estimated using a parametric model. With

the nonparametric smoothing approach based on P-splines, standard deviation of

ages at death above the mode estimates are free from any kind of predetermined

data structure susceptible to influence results.

3.2.3. Choice of a nonparametric method

When it comes to choosing a nonparametric modelling method to smooth

data, there are several avenues. Under the running statistics category, there are

notably kernel smoothers (Silverman, 1986; Härdle, 1990) and LOWESS – i.e.,

locally weighted scatterplot smoothing – (Cleveland, 1979). Then, spline methods
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are plentiful : for example, there are smoothing splines, regression splines (Eu-

bank, 1988), B-splines (de Boor, 1978), and P-splines (Eilers et Marx, 1996).

Among all these techniques available, why selecting P-splines ? First of all, al-

though the good properties of P-splines can be found in at least one of the other

smoothing methods listed, P-splines corresponds to the smoother that features

most of these good properties simultaneously (see the Rejoinder section in Ei-

lers et Marx (1996)). Furthermore, P-splines are easy to use, to program and to

understand, while this is not necessarily the case for other nonparametric ap-

proaches. Finally, previous studies have already demonstrated that P-splines are

well-suited to the task of smoothing mortality data (Currie et al., 2004; Camarda,

2008).

In this paper, the P-splines smoothing procedure will be applied to mortality

data from age 10 and onwards. Infant and child mortality are excluded because

they present unique features that would require the use of a smoothing method

suited for ill-posed data ; this goes well beyond the scope of the present study.

Why not restricting the fitting procedure to the surroundings of the modal age

at death ? Starting at age 10 avoids selecting another age interval, perhaps more

subjectively, over which the smoothing procedure should take place. As discussed

in subsection 3.2.1, the usual roughness in the mode area makes it difficult to

determine a single age with the highest life table deaths. Restricting the fit to

the surroundings of the mode would also involve choosing the length of the age

interval over which the fitting procedure should take place. Whether this length

should vary over time and across populations would also have to be debated.

Another argument in favour of applying the fitting procedure from age 10 and

onwards is that the analysis can then rely on a single smoothing method instead

of several ones. Indeed, modal age at death estimates and standard deviation

of ages at death above the mode estimates can all be computed based on the

P-spline method.
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3.3. Data and methods

Actual death counts di and exposure to risk ei by single year of age i, single

calendar year, and sex for Canada, France, Japan, and the USA were taken from

the Human Mortality Database (HMD 2010). Complete period life tables were

also extracted from the HMD for comparison purposes. Data selected for France

(1920-2007) refer to the civilian population and begin after the influenza pandemic

of 1918-19 to prevent sudden disruption in patterns over time. For the USA (1945-

2006), years from 1945 and onwards were selected. All years available on the HMD

were used for Canada (1921-2007) and Japan (1947-2008).

Let mi = di/ei denote the central death rate at age i for a given country,

calendar year, and sex. Also, let μi be the force of mortality (or instantaneous

death rate) at age i, such that mi � μi+ 1
2
(Thatcher et al., 1998, Appendix A).

Under the assumption that the force of mortality is a piecewise constant function

within each age and time interval – i.e., μ(x) = μi for all x ∈ [i, i + 1) – then

death counts di are a realization of a Poisson distribution with mean ei · μi :

di ∼ Poisson(ei · μi). (3.1)

The Poisson regression model used in this paper is based on this assumption. Since

our response variable d, the vector of observed death counts, is non-normally

distributed, we introduce a linear predictor η such that

η = ln(E[d]). (3.2)

The Poisson regression model assumes η can be modelled by a linear combination

of unknown parameters. Following the work of Eilers et Marx (1996), Currie

et al. (2004), and Camarda (2008), we used a flexible nonparametric approach

based on B-splines with penalties known as P-splines to estimate those unknown

parameters. The P-spline method is described in more detail in the Appendix,

sections 3.7.1 to 3.7.3.
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From relations (3.1) and (3.2), we then have

η = ln(E[d]) = ln(e · μ) = ln(e) + ln(μ) = ln(e) +Ba,

where d, e, μ are respectively actual death counts, exposures to risk, and force

of mortality vectors for a given country, calendar year, and sex. The term ln(e) is

commonly referred to as the offset in a Poisson regression setting. Furthermore,

B is the B-spline basis matrix and a is the vector of respective regression para-

meters to estimate. Using the P-spline method adapted for Poisson death counts

to estimate a, we obtain

η̂ = ln(e) +Bâ. (3.3)

Taking the exponential of equation (3.3) gives smoothed death counts, which

are however influenced by exposure to risk e and therefore not comparable from

one age, sex, calendar year and/or country to another. In order to obtain com-

parable – i.e., standardized – age-at-death distributions, one must extract the

smoothed forces of mortality from the smoothed death counts. Given equation

(3.3), a smoothed trend for the force of mortality is readily obtained as

μ̂(x) = exp (B(x)â) .

The corresponding smoothed survival function expressed as

Ŝ(x) = exp
(
−
∫ x

0

μ̂(t)dt

)
can then be calculated using standard numerical integration techniques. Finally,

the smoothed probability density function describing the age-at-death distribu-

tion for a given country, calendar year, and sex corresponds to

f̂(x) = μ̂(x)Ŝ(x). (3.4)

We monitored changes in the various smoothed age-at-death distributions over

time with their respective estimated modal age at death

M̂ = max
x

f̂(x)
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and estimated standard deviation above the mode

̂SD(M+) =

√√√√√√√
∫ ∞

M̂

(x− M̂)2 f̂(x) dx∫ ∞

M̂

f̂(x) dx

.

The three curves μ(x), S(x), and f(x) are related in such way that changes

in one of them will necessarily be reflected in the others (Wilmoth, 1997). In this

paper, we mainly focus on f̂(x), but analysis based on μ̂(x) or Ŝ(x) would yield

consistent conclusions.

3.4. Results

This section is divided into two parts. First, an illustration of the nonpara-

metric Poisson P-spline smoothing approach using Japanese data is provided. An

analysis of recent trends in adult mortality in Canada, France, Japan, and the

USA follows.

3.4.1. Illustration of the nonparametric P-spline approach using Japa-

nese data

Figure 3.2 shows actual and fitted death counts in Japan by sex according to

model (3.3) for a sample of years between 1947 and 2008. We see that the Poisson

regression model fits the actual data accurately.

However, as discussed in section three, fitted death counts shown in this figure

are influenced by exposure to risk. Extracting the smoothed forces of mortality

underlying these fitted death counts and then computing the corresponding smoo-

thed survival curves is required to obtain the smoothed density functions f̂(x)

describing the age-at-death distributions provided in Figure 3.3. These resulting

curves are therefore standardized with respect to exposure to risk. In that sense,

they are comparable to life table age-at-death distributions available on the HMD

for example (see Figure 3.9 in the Appendix, section 3.7.4), but they also have

the following key advantages. The smoothed age-at-death distributions described
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Figure 3.2. Comparison between actual death counts (points)
and fitted death counts (lines) resulting from non-
parametric P-spline estimations of Poisson regression
models, Japan, 1947 to 2008
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Figure 3.3. Smoothed density functions describing the age-at-
death distribution and resulting from nonparametric
P-spline estimations of Poisson regression models, Ja-
pan, 1947 to 2008
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by f̂(x) in Figure 3.3 are free from any modelling structure at advanced ages

that would otherwise impose a strict behaviour on deaths. They are also known

numerically, which means that the level of precision is chosen by the user, and

this facilitates accurate estimations of indicators M̂ and ̂SD(M+).

Figure 3.3 indicates that a great increase in average lifespan occurred in Japan

for both women and men during the 1950-2008 period, and that it was paralleled

by a substantial decrease in lifespan inequality, at least until 1980. Indeed, as time

went by, the age-at-death distributions have progressively moved to higher ages

and became less and less spread out. However, accurate diagnostics are difficult

with such visual inspection and simultaneous comparisons with other countries

quickly become confusing. Time trends of summary measures such as M̂ and
̂SD(M+) are more informative, as shown in the next subsection.

3.4.2. Adult mortality trends in four low mortality countries

3.4.2.1. Modal age at death estimates (M̂)

Figure 3.4 presents sex-specific changes in average lifespan measured by M̂ in

each of the four countries under study. It reveals that M̂ increased substantially

during the periods studied, although the increasing pace varied over time as well as

across countries and sexes. Indeed, during the 1950s, 1960s, and 1970s, Japanese

women were systematically showing the lowest modal age at death values, but

their quick and steady mortality improvements eventually led them well above

the others. Thanks to an average growth rate of more than 3.3 months per year

between 1947 and 2000, M̂ reached 90 years in 2000. Such achievement in the

level of the modal age at death occurred six years later among French women

and has yet to be observed in Canada and the USA. However, after five decades

of sustained increase in M̂ among Japanese women, the pace of increase slowed

down and results for the most recent years even revealed an unexpected levelling

off. Indeed, since 2004, their modal age at death remained almost constant at

about 90.9 years.
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Figure 3.4. Estimated modal age at death trends in four low mor-
tality countries based on smoothed density functions
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Upward linear trends for M̂ among French and Canadian women have been

recorded throughout most of the years studied, including the latest ones. The

pace at which M̂ increased for these women might have been less spectacular

than for the Japanese’s – i.e., 1.9 months per year in average for French and 1.6

for Canadians – but M̂ still reached 90.2 years in France in 2007 and 89.2 years

in Canada in 2007. Interestingly, Canadian women have enjoyed a long-lasting

advantage over the French with respect to M̂ , but since the beginning of the

1990s, this trend has been reversed. The case of US women is somehow unique

because a sudden decrease in M̂ occurred between 2000 and 2006, despite the

fact that their prior experience was very similar to that of French and Canadian

women. Indeed, in 2006, the modal age at death for US women was at 86.9 years,

a level comparable to what they had achieved more than a decade earlier. Thus,

based on 2006 results, US women are substantially disadvantaged compared to

those of the other three countries in terms of M̂ .

If we focus on results for men, we see that the rapid linear progression of the

modal age at death in Japan also stands out. The average growth rate for M̂

between 1947 and 2001 among Japanese men was above 2.9 months per year.

However, a substantial slowdown occurred afterwards and their modal age at

death only increased from 84.9 years in 2001 to 85.3 in 2008.

Since the beginning of the 1990s, French and Japanese men have been follo-

wing each other very closely. Canadian men have also recently joined them, even

though steady increases in M̂ only started in the early 1970s. As a matter of fact,

from the 1920s to the 1960s, the modal age at death for Canadian men oscilla-

ted around 77 years, most probably because mortality reductions at ages older

than M̂ essential for its increase were limited during those years (Canudas-Romo,

2010). Nevertheless, in 2006, the modal ages at death for men in Canada, Japan,

and France were almost identical – i.e., about 85.4 years. Recall that disparities

between these countries at that point in time were much greater among women. In

2007, M̂ was slightly higher for French men (86.2 years) and Canadian men (85.7

years) than it was for Japanese (85.3 years), but this could only be temporary.
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In the USA, the upward trend for M̂ has been interrupted twice during the

period under study : M̂ decreased between 1962 and 1974, and between 1997 and

2001. The latter period reveals the most unforeseen and abrupt decrease among

US men. Indeed, within four calendar years, M̂ went from 83.2 to 81.7 years,

yielding an average annual loss of 4.5 months. Fortunately, their modal age at

death increased steadily afterwards and reached 83.6 years in 2006. Compared to

the other three countries, US men are still lagging behind in 2006, but their delay

is shorter than it was a few years ago.

3.4.2.2. Standard deviation of ages at death above the mode estimates

( ̂SD(M+))

Figure 3.5 displays country-specific trends by sex for ̂SD(M+). In all cases,

the values at the end of the period studied were lower than at the beginning,

indicating that the level of variability of deaths at older ages decreased over

time. Compression of deaths above the mode thus occurred for each sex in these

countries during the period covered by our study. However, the pace of decline

differs across countries and between women and men.

Among Japanese women, ̂SD(M+) decreased rapidly between 1947 and the

mid-1960s. Indeed, ̂SD(M+) went from 8.2 to 7.0 years in less than 20 years.

Then, ̂SD(M+) declined at a slightly lesser pace and reached 6.3 years in 1990.

Afterwards, the level of variability of age at death above M̂ remained more or

less the same, indicating that compression of deaths above the mode has probably

come to an end for these women.

French and Canadian women reveal similar declining trends in ̂SD(M+) over

time, although the level of old-age mortality disparity was almost always higher

among the latter. Between 1920 and 1960, ̂SD(M+) went from 7.8 to 6.8 years

in France ; in Canada, it went from 8.6 years in 1921 to 7.3 years in 1960. Recall

that an equivalent reduction in the level of variability of age at death above the

mode was accomplished by Japanese women in one third of the time. After 1960,

both French and Canadian women recorded a pause in decline for ̂SD(M+), but



73

Figure 3.5. Estimated standard deviation of ages at death above
the mode in four low mortality countries based on
smoothed density functions
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the decline resumed earlier in France than in Canada. Nonetheless, since the early

2000s, ̂SD(M+) has been stagnating at about 6.3 years among Canadian women.

Old-age mortality compression might have stopped as well among French women

lately because ̂SD(M+) remained at 5.8 years since 2001, except in 2003.

In the USA, ̂SD(M+) decreased very rapidly among women between 1945 and

the early 1960s. Indeed, ̂SD(M+) went from 9.3 to about 7.2 years during that

period. Afterwards, changes in variability of age at death above the mode ceased

for two decades. Further decline in ̂SD(M+) was then observed between the early

1980s and late 1990s. In 2000, ̂SD(M+) reached 6.2 years among US women,

a level similar to that of Japanese, French and Canadian women. Since then

however, a sudden upward trend in ̂SD(M+) has been recorded for US women

and brought ̂SD(M+) back up to 7.6 years in 2006. Note that this unexpected

trend among US women for the latest years studied coincides with the sudden

decrease in M̂ between 2000 and 2006 (see section 3.4.2.1).

From the men’s perspective, country-specific trends for ̂SD(M+) presented in

Figure 3.5 indicate that old-age mortality compression was strong in Japan from

the 1950s to early 1960s. Indeed, ̂SD(M+) went from about 9.5 to 7.5 years during

that period. ̂SD(M+) declined at a much lesser pace afterwards and reached 7.1

years in 1990. Since then, little change in ̂SD(M+) has been recorded among

Japanese men, suggesting that their old-age mortality compression is essentially

over.

Among French and Canadian men, the onset of decline in ̂SD(M+) occurred

in the 1970s and roughly coincides with the onset of increase in M̂ (see section

3.4.2.1). Prior to the 1970s, ̂SD(M+) rather oscillated around a value of about

7.8 years in France and tended to increase at a very slow pace in Canada – i.e.,

from about 8.1 to 9.0 years in five decades. From the 1970s to 2000, ̂SD(M+)

decreased consistently in both countries and finally reached 6.7 and 7.3 years

among French and Canadian men respectively. Since then, ̂SD(M+) seems to be

declining at a lesser pace than before, but further decline in the level of variability

of age at death above the mode is expected in upcoming years on this basis.
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In the USA, ̂SD(M+) oscillated around 9.1 years among men from 1945 to

the mid-1960s. Then, up to the mid-1970s, ̂SD(M+) increased and peaked at 10.1

years in 1974. Between the mid-1970s and the late 1990s, ̂SD(M+) followed a

steep declining trend, which ended at 7.2 years in 1997. For four consecutive years

afterwards, ̂SD(M+) increased drastically and reached 8.1 years in 2001. In the

last five years studied, ̂SD(M+) barely increased and attained 8.2 years in 2006.

Therefore, except for the latest 2001-2006 years, periods during which ̂SD(M+)

stagnated among US men corresponded to periods where M̂ stagnated as well

(see section 3.4.2.1). Furthermore, in periods where ̂SD(M+) was increasing, M̂

was decreasing and vice-versa. Given that from 2001 to 2006, M̂ increase among

US men while ̂SD(M+) stagnated, convergence towards lower levels of variability

of deaths above the mode achieved by the other countries remains unsure for US

men. It is however too early to admit that old-age mortality compression has

ended among these men.

3.5. Discussion

Transformations in the survival curve or in the age-at-death distribution over

time have usually been monitored with indicators tied to various parametric sta-

tistical modelling techniques (e.g., quadratic model, normal model, logistic mo-

del). In this paper, we introduced a nonparametric approach based on P-splines to

refine the monitoring of changes in the central tendency and variability of adult

lifespan over time. As opposed to parametric methods, the P-spline method is

free from any assumptions related to the data structure, otherwise susceptible to

influence results. The flexibility of P-splines instead leads to detailed smoothed

age-at-death distributions, as described by actual death counts and exposure to

risk data. Modal age at death (M) estimates and standard deviation of ages at

death above the mode (SD(M+)) estimates computed from these smoothed age-

at-death distributions provide precise monitoring of changes in adult mortality

over time.

In recent studies (Canudas-Romo, 2008; Cheung et Robine, 2007; Cheung

et al., 2008; Thatcher et al., 2010), authors have argued that the general scenario
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of compression of mortality, where increases in average lifespan are paralleled with

decreases in variability of age at death, no longer describes appropriately recent

adult mortality changes recorded in some low mortality countries. Instead, the

shifting mortality regime (Bongaarts, 2005; Kannisto, 1996), where adult morta-

lity slides proportionally to higher ages over time, provides a better description.

To investigate this further, we applied the P-spline method to a subset of four

low mortality countries, namely Canada, France, Japan, and the USA. The results

show that since the early 1990s, compression of deaths above the mode among

Japanese women and men has stopped, while the mode continued to increase

rapidly, at least until the early 2000s. In other words, Japan has been involved

in the shifting mortality regime for several years now. These findings are thus

consistent with those of the recent studies listed above. In particular, Cheung et

Robine (2007), Cheung et al. (2008), and Thatcher et al. (2010) also relied on

SD(M+) to measure variability of adult lifespan and found that it levelled-off or

changed only slightly in Japan since the 1990s, while M continued to increase.

However, our study is the first one to clearly reveal that the long-lasting

upward trend for M slowed down substantially among Japanese men and has

levelled-off at about 90.9 years among Japanese women since the early 2000s.

These new results were unexpected. Could they indicate that women and men

in Japan are approaching longevity limits in terms of modal lifespan ? Given the

long-term stability of historical increase in the modal age at death in this country,

it would be prudent to continue to foresee future increases among both women

and men. The preciseness of the P-spline method will be an important asset for

monitoring the situation closely in Japan in upcoming years.

More evidence towards the shifting mortality regime was found among Cana-

dian and French women recently, but their male counterparts are still involved

in the compression of mortality scenario. Of all four countries studied, the USA

definitely revealed the most worrying picture for the latest decade. Indeed, for

several consecutive years in that timeframe, US women and men have both re-

corded important declines in their modal age at death. These findings are in
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line with those of Canudas-Romo (2008) on the modal age at death in the USA

for both sexes combined. Our analysis also reveals that women and men in the

USA systematically exhibited higher levels of variability of age at death above

the mode compared to the other countries. The explanation for these results is

not simple, but the large body of literature documenting socioeconomic inequa-

lities prevailing in the USA and major differentials with respect to health plan

coverage, health care access, and health care utilization (Murray et al., 2006)

definitely account for some part of it. An analysis of changes in the age-at-death

distribution by socioeconomic subgroup could improve our current understanding

of mortality dynamics among adults in the USA.

Thus, although Canada and the USA are neighbouring countries, the findings

for the former, especially over the last decade, are closer to those of France and

Japan. Canada’s publicly funded health care system which offers universal cove-

rage and provides medical health care services on the basis of need rather than

on the ability to pay is likely part of the multifaceted explanation for this finding.

In conclusion, when Fries (1980) presented his theory on compression of mor-

tality, he predicted that premature mortality would eventually be eliminated and

that deaths would then follow a normal distribution with an average (modal)

age at death of 85 years and a standard deviation of 4 years. Thirty years later,

Robine et Cheung (2009) pointed out that the current picture actually looks very

different (see Figure 3.6). Indeed, the modal age at death lies well above 85 years

in several low mortality countries, at least among women, and their age-at-death

distributions show much greater levels of variability of age at death. It seems very

unlikely that human populations will ever reach the low level of variability hypo-

thesized by Fries. Furthermore, unlike Fries had foreseen, the end of the general

scenario of compression of mortality is not an end in itself. The shifting mortality

regime has indeed received support following analysis on a growing number of low

mortality countries. Whether ongoing increases in longevity in these low mortality

countries are paralleled with postponed diseases, functional limitations, and disa-

bility remains an open question. Mixed findings from recent studies (Christensen
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et al., 2009; Robine et al., 2009) calls for further research on the relationship

between longevity and health.

Figure 3.6. Comparison between Fries’s predicted age-at-death
distribution and empirical smoothed age-at-death
distributions among women in four low mortality
countries
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3.7. Appendix

In this appendix, we provide an introduction to P-splines which are used in

this paper to smooth mortality data. In a nutshell, the P-spline method is a

nonparametric approach which combines the concepts of B-spline and penalized

likelihood. B-splines provide flexibility which leads to an accurate fit of the data,

while the penalty, which acts on the coefficients of adjacent B-splines, ensures

that the resulting fit behaves smoothly. Comparison between HMD life table

age-at-death distributions and P-spline smoothed density functions for Japan are

presented in the last section of the appendix.

3.7.1. From B-splines to P-splines

The term B-spline is short for basis spline and as splines in general, B-splines

are made out of polynomial pieces that are joined together at points called knots.

The degree of the B-splines (e.g., degree 1 : linear, degree 2 : quadratic, degree

3 : cubic, and so on) is set by the user and given by the degree of the polynomial

pieces used to build them.

What makes B-splines attractive is that each B-spline is non-zero on a limited

range of the interval over which the smoothing procedure is taking place. This

also means that in any given point of the interval, only a few B-splines are non-

zero, thus offering great local control in the resulting fit. Increasing the number

of knots in the interval will increase the amount of B-splines and thus enhance

the ability to capture variation in the data.

B-spline basis are well-suited for smoothing observed data points, say (xi, zi),

i = 1, . . . , n. Figure 3.7 shows an example of a B-spline basis, which includes 8

equally-spaced B-splines of degree 3, namely cubic B-splines. The basis matrix B

associated with this B-spline basis is defined as

B =

⎡⎢⎢⎢⎢⎢⎢⎣
B1(x1) B2(x1) . . . B8(x1)

B1(x2) B2(x2) . . . B8(x2)
...

...
...

...

B1(xn) B2(xn) . . . B8(xn)

⎤⎥⎥⎥⎥⎥⎥⎦ ,
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where Bj(xi), j = 1, . . . , 8 denotes the value at xi of the jth cubic B-spline.

A fitted curve ẑ to observed data points (xi, zi) is then expressed as ẑ(xi) =∑8
j=1 âjBj(xi), where (â1, â2, . . . , â8)

� is the vector of estimated regression para-

meters. Each of these regression parameters is associated to one B-spline in the

basis and determines its height. More generally, we have

ẑ = Bâ, (3.5)

meaning we are still in the well-known framework of classical regression.

Figure 3.7. B-spline basis containing 8 cubic B-splines with
equally-spaced knots
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The task of choosing the optimal number of knots and their position in the

interval [mini xi;maxi xi] is a rather complex one. With the P-spline method, this

task is avoided. Indeed, inspired by the work of O’Sullivan (1988), Eilers et Marx

(1996) developed P-splines, which combines B-splines and difference penalties on

the estimated coefficients of adjacent B-splines. The idea behind this approach is

to use a relatively generous amount of equally-spaced knots on the interval, and

to apply a penalty on adjacent regression coefficients to ensure smooth behaviour

and avoid over-fitting the data.

3.7.2. The penalized likelihood function for P-splines

With the P-spline approach, the estimated vector of coefficients â given in

equation (3.5) results from a maximization of the following penalized log-likelihood
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function :

l∗ = l(a;B; z)− 1

2
a′Pa. (3.6)

The first term on the right-hand side of this equation corresponds to the usual

log-likelihood function for a linear model. The second term is a penalty term

which forces the estimated coefficients of adjacent B-splines to vary smoothly.

The trade-off between parsimony – i.e., smoothness – and accuracy of the model

is controlled by a smoothing parameter included in the penalty matrix P .

The role of the penalty term in equation (3.6) is illustrated on simulated

data in Figure 3.8. The left panel shows the results obtained when the penalty

is omitted. In such case, the fitted curve is very erratic because the estimated

coefficients of adjacent B-splines vary sharply from one another. Indeed, from the

various B-splines shown at the bottom of the illustration, we note several sudden

changes in their heights. The right panel of Figure 3.8 shows a fitted curve that

is much smoother because the penalty is taken into account and this forces the

estimated coefficients of adjacent B-splines to vary smoothly. Thus, the height of

neighbouring B-splines can no longer change abruptly.

Figure 3.8. Unpenalized (left panel) and penalized (right pa-
nel) regression using simulated data and 23 equally-
spaced cubic B-splines
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3.7.3. Smoothing mortality data with P-splines

In the context of mortality data, the penalized log-likelihood function to maxi-

mize in order to find â involved in equation (3.3) specifically corresponds to

l∗ = l(a;B;d)− 1

2
a′Pa

= l(a;B;d)− 1

2
λa′D′Da. (3.7)

In the latter equation, l(a;B;d) is the usual log-likelihood function for a generali-

zed linear model and P = λD′D is the penalty matrix. For any given smoothing

parameter λ and difference matrix D, the maximization of equation (3.7) can

be solved with a penalized version of the iteratively reweighted least squares al-

gorithm for the estimation of generalized linear models (Nelder et Wedderburn,

1972) (see also Currie et al. (2004) and Camarda (2008) for further details).

In this paper, we used a second order – i.e., quadratic – difference matrix D

such that a′D′Da = (a1− 2a2 + a3)
2 +(a2− 2a3 + a4)

2 + . . ., and the smoothing

parameter λ was selected according to the Bayesian Information Criterion, as

suggested by Currie et al. (2004). Regarding the B-spline basis, we used cubic

B-splines and one knot per every five data point on the age interval.

3.7.4. Comparison between HMD life table age-at-death distributions

and P-spline smoothed density functions for Japan

This last appendix section provides sex-specific comparisons between life table

age-at-death distributions and smoothed density functions for Japan between

1947 and 2008 (see Figure 3.9). The life tables were extracted from the HMD and

the smoothed density functions were computed with equation (3.4).
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Figure 3.9. Comparison between life table deaths distributions
(overplotted points and lines) downloaded from the
HMD and smoothed density functions (plain solid
lines) resulting from nonparametric P-spline estima-
tions of Poisson regression models, Japan, 1947 to
2008
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Abstract

This paper examines adult mortality differentials in Canada between 1930
and 2007 at the provincial level, thanks to the Canadian Human Mortality
Database and the flexible smoothing P-spline method in two-dimensions well-
suited to the study of small populations. Province-specific smoothed mortality
surfaces by sex are first used to highlight converging and diverging adult mor-
tality patterns. Old-age mortality disparities are then addressed by monitoring
changes in adult smoothed age-at-death distributions in each province. Our
analysis reveals that provincial disparities in adult mortality in general and
among the elderly population in particular are substantial in Canada. More-
over, based on the modal age at death and the standard deviation of ages at
death above the mode, provincial disparities at older ages have barely reduced
over time, despite the great mortality improvements in all provinces since the
early 20th century. In the last few years studied, evidence of the shifting mor-
tality regime was found among females in most Western and Central provinces
while all males were still boldly engaged in an old-age mortality compression
regime.
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4.1. Introduction

As in many low mortality countries around the globe, the 20th century has

been an important milestone in the evolution of epidemiological conditions in Ca-

nada. With the fall in infant mortality, infectious and parasitic diseases, and more

recently cardiovascular diseases and cancer, life expectancy at birth rose conside-

rably. Indeed, total life expectancy at birth in Canada was about 47 years in 1901

(Bourbeau et al., 1997) and reached almost 81 years in 2007 (Canadian Human

Mortality Database, 2010), yielding a spectacular increase of more than 30 years

in about a century. Over this period, Canadian females have systematically en-

joyed higher life expectancy at birth than males. However, the sex differential in

life expectancy peaked at about 7 years in the 1970s and has been narrowing ever

since (Trovato et Lalu, 1995, 1998; Nault, 1997; Manuel et Hockin, 2000; Zanfon-

gnon, 2008). In terms of regional mortality conditions in Canada, all provinces

and territories recorded substantial mortality progress since the beginning of the

20th century. Previous studies have shown that these mortality improvements

tended to reduce disparities that prevailed among them (Field, 1980; Wilkins,

1980; Adams, 1990; Nault, 1997; Manuel et Hockin, 2000; Prud’homme, 2007).

In spite of that, regional mortality differentials persist in Canada1. For example,

long-standing geographical disparities in favor to provinces in the Western part of

Canada compared to those in the East continue to exist. In fact, recent findings

(Manuel et Hockin, 2000; Prud’homme, 2007) reveal that since the end of the

1980s, the general east-west gradient might have clarified further into an east-

central-prairies-west gradient, thus confirming that regional mortality disparities

are still worth documenting in Canada.

When the probability to survive to older ages increases over time within hu-

man populations, life expectancy at birth rises, and the shape of the survival curve

usually progressively becomes more rectangular. This phenomenon, well-known

as the rectangularization of the survival curve, is associated with a reduction in

the variability of age at death (Wilmoth et Horiuchi, 1999), commonly referred

to as compression of mortality. Indeed, when compression of mortality is at work,
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deaths are concentrated into a shorter age interval over time, the dispersion of

the age-at-death distribution is reduced, and the downward slope of the survival

curve becomes steeper, resulting in a more rectangular shape. An abundant body

of demographic and epidemiology literature has already focussed on the topics

of rectangularization of the survival curve and compression of mortality, provi-

ding evidence of these phenomenon in several low mortality countries and regions

(Fries, 1980; Myers et Manton, 1984a,b; Nagnur, 1986; Manton et Tolley, 1991;

Hill, 1993; Eakin et Witten, 1995; Nusselder et Mackenbach, 1996, 1997; Pac-

caud et al., 1998; Wilmoth et Horiuchi, 1999; Kannisto, 2000, 2001, 2007; Lynch

et Brown, 2001; Robine, 2001; Martel, 2002; Martel et Bourbeau, 2003; Cheung

et al., 2005, 2008, 2009; Cheung et Robine, 2007; Ouellette et Bourbeau, 2009;

Thatcher et al., 2010).

These studies also suggest that roughly up until the 1950s, important morta-

lity reductions among infants, children, and even young adults led to a strong com-

pression of the overall age-at-death distribution in the various countries and re-

gions over time. Afterwards however, this overall compression of mortality slowed

down substantially even though important mortality gains started to be recorded

consistently among older adults (Kannisto et al., 1994; Jeune et Vaupel, 1995). As

pointed out by Thatcher et al. (2010), these findings have encouraged researchers

to distinguish old-age mortality compression from overall mortality compression,

and to study changes in the age-at-death distribution at older ages and over the

entire age range separately. Moreover, the adult modal age at death2 (referred to

hereafter as the modal age at death) and the variability of deaths around this mo-

dal age emerged as an important set of tools to summarize and monitor changes in

the age-at-death distribution at older ages over time (Kannisto, 2000, 2001, 2007;

Cheung et al., 2005, 2008, 2009; Cheung et Robine, 2007; Canudas-Romo, 2008,

2010; Ouellette et Bourbeau, 2009; Thatcher et al., 2010). Indeed, unlike life ex-

pectancy at birth, which is highly sensitive to changes in mortality among infants

and children, the modal age at death is solely influenced by adult mortality and
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consequently much more sensitive to changes occurring among the elderly popu-

lation (Kannisto, 2001; Horiuchi, 2003; Cheung et Robine, 2007; Canudas-Romo,

2010).

Rectangularization of the survival curve and compression of mortality in Ca-

nada has already been explored in a few studies. Indeed, the work by Nagnur

(1986) focuses on the Canadian mortality experience from 1921 to 1981 and re-

veals that rectangularization of the survival curve did occur in this country during

these six decades. Martel (2002) and Martel et Bourbeau (2003) take a close look

at the situation in the province of Quebec between 1921 and 2000. They de-

monstrate that rectangularization of the survival curve and overall compression

of mortality was underway during that period, although the latter occurred at a

slower pace since 1960. Ouellette et Bourbeau (2009) focus on changes in adult

age-at-death distributions and old-age mortality compression in the following low

mortality countries : Canada (1921–2006), the U.S. (1945–2006), France (1920–

2007), and Japan (1947–2007). They find that similarly to Japanese and French

females, old-age mortality compression no longer seems to be occurring among

Canadian females for the most recent years. Instead, the female adult age-at-

death distribution in Canada has been shifting to higher ages over time while

maintaining an intact shape recently, thus providing additional support to the

shifting mortality scenario first described by Kannisto (1996) and Bongaarts et

Feeney (2002, 2003), and furthered by Bongaarts (2005). Canadian males were

however still involved in reducing variability of deaths at advanced ages.

4.2. Study objectives

Given the absence of studies on regional variations in Canada with respect

to the rectangularization of the survival curve and the compression of mortality,

the present work aims notably at shedding light on these topics at the level of

Canadian provinces. In that sense, it can therefore be seen as a continuation

of previous work by Nagnur (1986), Martel (2002), Martel et Bourbeau (2003),

and Ouellette et Bourbeau (2009), especially the latter since our focus here is
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on adult mortality differentials. Furthermore, our approach also rests upon the

flexible smoothing P-spline method : precisely, we provide a generalization of the

approach introduced by Ouellette et Bourbeau (2009) in order to make it parti-

cularly well-suited to the study of small populations. Thus, the first objective of

this paper is to highlight general converging and diverging adult mortality pat-

terns among Canadian provinces using sex-specific smoothed mortality surfaces

for each province. This will allow us to gather high-level information on regional

disparities among Canadian adults. Then, the second objective is to investigate

disparities among the elderly populations of the various provinces and to com-

pare their old-age mortality compression situations. Two-dimensional smoothed

adult age-at-death distributions by sex will thus be used to monitor changes in

the modal age at death and in the variability of deaths above this modal age over

time in each Canadian province.

4.3. Data

The data for this study were taken from the Canadian Human Mortality Data-

base (CHMD, 2010), which gathers detailed Canadian mortality and population

data at the provincial and territorial level. This database is a unique source of

information to study regional mortality patterns in great detail and accuracy in

Canada. Indeed, as a satellite project of the well-known and widely used Hu-

man Mortality Database - HMD (2010) which includes 37 countries and areas,

the CHMD also rests upon sophisticated demographic methods and high quality

standards3.

About data collection in Canada, there are currently thirteen systems of vital

events registration in the country, that is one for each province and territory.

Most of them have been registering births and deaths since the 1920s, except for

Newfoundland and Labrador which joined the Canadian Confederation in 1949

and the territories where registration coverage before 1950 tends to be incom-

plete. While the various provincial and territorial administrations are in charge

of collecting the data, Statistics Canada is responsible for publishing them.
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Although data included on the CHMD relies on thirteen different adminis-

trations, each with their own set of principles and practices subject to change

over the years, there is no evidence of systematic discrepancies large enough to

influence trends over time or between provinces and territories (Bourbeau et al.,

2010). Indeed, registration problems are rather punctual, well known, and have

been taken care of in the CHMD. Furthermore, missing or incorrect information

on deaths also arises, but concerns less than 1% of deaths each year (Bourbeau

et Ouellette, 2010). In spite of that, Kannisto et al. (1994) classified Canada as a

country where data were of inferior quality compared to the Nordic countries, se-

veral European countries and Japan given data availability and age misstatement.

However, Kannisto’s analysis of Canadian data rested upon published data exclu-

sively4, which notably included opened age intervals starting at age 90 (Bourbeau

et Lebel, 2000). These data were insufficient to draw the entire true picture in

terms of data quality and mortality measurement in Canada. The study by Bour-

beau et Lebel (2000) uses more detailed data and suggests that data quality in

Canada is quite good until at least age 100. Further research on the validation of

ages at death among French-Canadian centenarians born in Quebec demonstrates

that even at the oldest ages, data quality is very good (Beaudry-Godin, 2010).

For the purpose of this paper, we extracted from the CHMD observed deaths

counts and exposure data by sex, single year of age, and single calendar year for

each Canadian province. Data below age ten were not extracted given our aim to

focus on adult mortality. Furthermore, data covers the 1930-2007 period5, except

for the province of Newfoundland and Labrador for which data starts in 1949. The

Canadian territories, namely Yukon, Northwest Territories and Nunavut, were ex-

cluded from our analysis notably because of their very small population size. In-

deed, there are so few deaths occurring each year for these territories6 that even

with a smoothing method well-suited for handling small populations, it would

have been difficult to conduct an analysis by sex on these data. Furthermore,

above the population size limitation, Canadian territories have systematically ex-

hibited important mortality differentials with Canadian provinces over the years,
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mainly because of their distinct socioeconomic and cultural environment. Mor-

tality and health disparities between Canadian territories and provinces may be

substantially lower today than in the 1950s but remain nonetheless worrying (Pru-

d’homme, 2007; Veugelers et al., 2001). Canadian territories would thus deserve to

take part in a study that would specifically address their mortality developments

over the second half of the 20th century.

4.4. Methods

4.4.1. Smoothing mortality data with P-splines

Recently, Ouellette et Bourbeau (2009) introduced the use of a one-dimensional

smoothing approach, usually known as the P-spline method (Eilers et Marx,

1996), to monitor with great precision changes in the adult age-at-death dis-

tribution over time in low mortality countries. In the present paper, we rely on

the two-dimensional version of this method in order to obtain sex-specific smoo-

thed mortality surfaces and adult age-at-death distributions for each of the ten

Canadian provinces. The P-spline method in two-dimensions is particularly use-

ful when dealing with small populations such as Canadian provinces because it

models mortality change over age and over time simultaneously. Therefore data

information on neighboring ages and years is consistently used by the model, and

punctual variations due to small numbers of deaths or exposures are less likely to

distort the outcome (Camarda, 2010).

In comparison to other methods for modelling mortality over age and over

time, such as the Brass method (Brass, 1971), the age-period-cohort model (Clay-

ton et Schifflers, 1987), and Lee-Carter approaches (Lee et Carter, 1992; Brouhns

et al., 2002), the P-spline method does not make any rigid assumption about the

functional form of the mortality surface (Camarda, 2008). This leads to a very

fine expression of the underlying mortality patterns over age and time described

by the data.

In a nutshell, the P-spline method is a nonparametric approach which com-

bines the concepts of B-spline and penalized likelihood. The idea behind the
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method is that B-splines provide flexibility which leads to an accurate fit of the

data, while the penalty, which acts on the coefficients of adjacent B-splines, en-

sures that the resulting fit behaves smoothly. The term B-spline is short for basis

spline and as splines in general, B-splines are made out of polynomial pieces that

are joined together at points called knots. The degree of the B-splines (eg. 1 : li-

near, 2 : quadratic, 3 : cubic, etc.) is given by the degree of the polynomial pieces

used to build them. In this paper, we used cubic B-splines. What makes B-splines

attractive is that each B-spline is nonzero on a limited range of the interval over

which the smoothing procedure is taking place. This also means that in any given

point of the interval, only a few B-splines are nonzero, thus offering great local

control in the resulting fit. Increasing the number of knots in the interval will

increase the amount of B-splines and enhance the ability to capture variation

in the data. With the P-spline method, knots are equally spaced over the entire

interval and we use a relatively large number of them, knowing that the penalty

will prevent overfitting of the data by ensuring a smooth fit. The details on the

P-spline method in the context of mortality data are described in Appendix A

(Section 4.9).

We used the MortalitySmooth package written by Camarda (2009) for the

statistical programming environment R (R Development Core Team, 2010) to

obtain smoothed two-dimensional forces of mortality by sex and province. Indeed,

this package is precisely intended to perform P-spline smoothing in one and two

dimensions for mortality data. The sex-specific smoothed death rates by age and

time obtained for each province will be presented on shaded contour maps (Vaupel

et al., 1997) in the upcoming Results section. These graphical representations will

also be specifically referred to as mortality surfaces in the remainder of the text.

Meanwhile, the next subsection explains how smoothed two-dimensional age-at-

death distributions are computed and employed in this paper.

4.4.2. Computation and use of smoothed age-at-death distributions

The force of mortality, the survival function and the density function are

three particularly useful functions for describing mortality distributions. They
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also share the following interesting property : if one of these three functions is

known, the remaining two can be uniquely determined. Thus, from sex-specific

smoothed forces of mortality for each province, we can compute the correspon-

ding smoothed density functions describing the age-at-death distributions in these

populations.

Let μ(a, y) denote the force of mortality, a continuous function of age a and

time y in a given population. Similarly, let S(a, y) and f(a, y) be respectively the

survival function and density function, which are also continuous functions of age

and time. Given the usual correspondence between these three functions (Klein

et Moeschberger, 1997, Chap. 2), we have

f(a, y) = μ(a, y) S(a, y)

= μ(a, y) exp
(
−
∫ a

0

μ(u, y) du

)
. (4.1)

Therefore, if the smoothed force of mortality μ̂ is known, then the corresponding

smoothed density function f̂ describing the two-dimensional age-at-death distri-

bution can be computed using equation (4.1) and standard numerical integration

techniques.

In order to monitor changes in the central tendency and old-age dispersion

of adult deaths over time and across provinces, we used the following summary

measures respectively : the modal age at death and the standard deviation of

individual life durations above the modal age at death. Inspired by Lexis’s concept

of normal life durations (Lexis, 1877, 1878), Kannisto (2000, 2001) suggested this

set of measures to focus specifically on changes in the age-at-death distribution

occurring at older ages. This approach with emphasis on the modal age at death

has drawn much attention and was elaborated further in several recent studies

(Cheung et al., 2005, 2008, 2009; Cheung et Robine, 2007; Canudas-Romo, 2008;

Ouellette et Bourbeau, 2009; Thatcher et al., 2010).
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From the smoothed density function f̂ describing the two-dimensional age-at-

death distribution, we first computed the modal age at death using

M̂(y) = max
a

f̂(a, y),

and then the standard deviation of individual life durations above the modal age

at death (referred to hereafter as the standard deviation above the mode) using

̂SD(M+)(y) =

√√√√√√√
∫ ∞

M̂(y)

(a− M̂(y))2 f̂(a, y) da∫ ∞

M̂(y)

f̂(a, y) da

.

Since f̂ is a function of ages and years, M̂ and ̂SD(M+) are functions of years.

Given that provinces in Canada are very distinct in population size, 99%

confidence intervals for M̂(y) and for ̂SD(M+)(y) were also computed for each

year y ∈ {1930, 1931, . . . , 2007} to facilitate comparisons across provinces. The

details of the residual bootstrap method addressed by Koissi et al. (2006) and

used in the present study to construct these confidence intervals are described in

Appendix B (Section 4.10).

4.5. Results

4.5.1. Uncovering provincial variations via smoothed mortality surfa-

ces

Figures 4.1 and 4.2 show province-specific smoothed mortality surfaces for

females and males respectively. To our knowledge, these are the very first smoo-

thed mortality surfaces for Canadian provinces to be published. Each of these

shaded contour maps displays smoothed death rates over age and time, and thus

summarizes a great amount of information on a single graphic representation. We

will see shortly that mortality surfaces provide interpretation at a glance and in

the context of mortality comparisons between Canadian provinces, they are very
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useful. The scales on the right-hand side of Figures 4.1 and 4.2 show how smoo-

thed death rates were first partitioned into nine groups for each sex. Death rates

belonging to the same group were then assigned the same color. For example,

female death rates below 0.0004 were all plotted in dark blue on the female mor-

tality surfaces and they represent the lowest level of mortality on the surface.

Among males, this group includes all death rates below 0.001. Likewise, female

death rates higher than 0.245 correspond to the highest level of mortality on the

surface and were all plotted in red. Among males, this group also starts at 0.245.

From Figures 4.1 and 4.2, mortality improvements between 1930 and 2007

at most adult ages and across all provinces for both sexes are evident. Indeed,

the upward trend followed by most color bands indicates that low levels of mor-

tality are progressively associated to a wider range of ages as the years go by.

We also note that reductions in mortality at higher ages, say above 50 years

old, roughly began in the 1970s among males while they were already apparent

in the 1930s among females. Furthermore, in geographical terms, provinces that

belong to the same great Canadian region, that is Western provinces (British

Columbia, Alberta, Saskatchewan, Manitoba), Central provinces (Ontario, Que-

bec), and Atlantic provinces (New Brunswick, Nova Scotia, Prince Edward Island,

Newfoundland and Labrador), tend to reveal similar mortality patterns. Never-

theless, substantial variations exist within these broad regions and are discussed

next.
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Starting with Western provinces, the situation in Saskatchewan and Manitoba

differs from the one in British Columbia, and to a lesser extent in Alberta. Between

1930 and 1960, mortality at almost every adult age in Saskatchewan was the

lowest of all Western provinces for each sex. However, mortality improvements

have been relatively slow since the 1960s, especially among females in the last two

decades where mortality reductions below age 40 are no longer perceptible on the

smoothed mortality surface. The pictures for females and males in Manitoba

are highly similar to those of Saskatchewan, although slightly more moderate. In

British Columbia, female mortality below age 40 during the 1930s was higher than

in the other Western provinces, but mortality reductions at these ages occurred

at a very rapid pace until 1960. This initial mortality disadvantage at young adult

ages in the 1930s in British Columbia is even more pronounced among males, but

had almost completely disappeared by 1950. Furthermore, strong reductions in

mortality at ages over 40 have been consistently recorded among males in British

Columbia since the 1970s. From various points of view, the female smoothed

mortality surface for Alberta looks like the one for British Columbia. This applies

to males as well, except at ages below 40 where the smoothed mortality surface

for Alberta is more similar to the ones for males of Manitoba and Saskatchewan.

Within Central provinces, the level of mortality in the 1930s was clearly higher

in Quebec than in Ontario at every adult age among females and below age 60

among males. Thanks to an intensive phase of reductions in mortality at ages

below 50 during the 1930s and 1940s, plus a sustained high rate of progress at ages

above 50 throughout the study period, Quebec females have now almost caught up

with those of Ontario. Strong reductions in mortality at younger adult ages during

the 1940s also occurred among Quebec males and led them closer to their male

counterparts in Ontario. Finally, similarly to British Columbia males, Quebec and

Ontario males have been equally good at lowering substantially mortality at ages

above 50 since the 1970s.

Among Atlantic provinces, the smoothed mortality surfaces for New Bruns-

wick and Nova Scotia are very similar for each sex. Still, New Brunswick shows
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a slightly higher female mortality above age 50 compared to Nova Scotia from

1930 to the 1970s. Similarly, males in New Brunswick experienced higher mor-

tality above age 70 in the first decades of the period under study, but managed

to record lower mortality levels than Nova Scotia at these ages during the 1970s.

Prince Edward Island seemed to enjoy the lowest female and male mortality of

all Atlantic provinces at most adult ages between 1930 and 1960, but the scarce

information (due to the small size of this population) on which these results are

based calls for caution here. Reductions in mortality afterwards, particularly at

ages above 60, are much slower than in New Brunswick and Nova Scotia for both

sexes. Newfoundland and Labrador also shows low rates of mortality progress in

the most recent decades at ages above 60 compared to New Brunswick and Nova

Scotia, especially among females.

Thus, adult mortality differentials do exist among Canadian provinces and

have been roughly revealed by the smoothed mortality surfaces described above.

The next subsection delves one step further into these differentials and examines

changes in smoothed province-specific adult age-at-death distributions over time.

Given the summary measures favored to monitor these changes, the modal age

at death and the standard deviation above it, focus is on the elderly population

specifically rather than on adults in general.

4.5.2. Summarizing changes in smoothed age-at-death distributions

over time across provinces

Figure 4.3 presents estimated time-trends in the modal age at death by pro-

vince for each sex computed from their respective two dimensional age-at-death

distribution. Among females, all provinces showed an upward trend throughout

most of the period under study. These upward trends were in fact almost linear

between 1940 and 1980, and in the last two decades. In the early 1930s, female

modal age at death estimates for most provinces lied between 78 and 80 years7.

At the turn of the 21st century, the female modal age at death values had increa-

sed by about 10 years in most provinces and ranged from 87 to 90 years. Among
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Western provinces, females displayed very similar results from 1930 to 2007. In-

deed, 99% confidence intervals for their modal age at death estimates reveal that

significant differences mainly occurred between Saskatchewan and Manitoba du-

ring the 1990s (see Table 4.1 in Appendix B, Section 4.10, for 99% confidence

intervals results). Throughout the period under study, females in Western pro-

vinces enjoyed high modal age at death outcomes. In fact, from the 1960s until

very recently, the confidence intervals yield that female modal age at death in Bri-

tish Columbia, Alberta and Saskatchewan was significantly higher than in both

Central provinces and most Atlantic provinces. After 2000 however, modal age at

death differences between Western provinces and Central provinces are no lon-

ger statistically different. This is particularly interesting for Quebec females, who

consistently recorded significantly lower modal age at death results than most

of their female counterparts between 1930 and 1990. In contrast, the situation

among females in Atlantic provinces has deteriorated over time. Moreover, in the

last few years under study, the female modal age at death in these provinces was

significantly lower than in any other Western or Central province.

Among males, sustained upward trends in the modal age at death did not

start much before the late 1960s or even early 1970s in Canadian provinces.

Indeed, from 1930 up to the 1960s, the modal age at death trend for males either

stagnated or rippled in the high 70s range, probably because mortality reductions

at ages above the mode, essential for its increase (Canudas-Romo, 2010), were

limited during that period of time. Afterwards however, substantial increases in

the male modal age at death were recorded in all provinces and 2007 estimates

lied between 82 and 87 years. The case of British Columbia males stands out

because in the early 1960s, their modal age at death estimates were still among

the lowest, but since 1990, they have consistently been the highest. According

to the 99% confidence intervals for male modal age at death estimates in Table

4.1, British Columbia results have been significantly higher than in each Atlantic

province since about 1980 and Central provinces between 1990 and 2005. Within

Western provinces, significant differences are scarce. Indeed, they mainly occurred

between Saskatchewan and Manitoba during the 1960s and 1970s, and between
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Figure 4.3. Modal age at death by province and sex estimated
from two-dimensional smoothed age-at-death distri-
bution, Canada, 1930 to 2007
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British Columbia and Manitoba in the latest years. Similarly to British Columbia,

the Central provinces were also displaying some of the lowest modal age at death

estimates for males between 1930 and the 1960s and made impressive progress

afterwards. Among Atlantic provinces, despite increases in the male modal age

at death since the 1970s, Newfoundland and Labrador, Prince Edward Island,

and Nova Scotia have been showing the lowest results of all Canadian provinces

since 2000. However, differences with New Brunswick, Quebec, Manitoba, and

Saskatchewan were not systematically significant.

Figure 4.4 displays sex- and province-specific time-trends in the standard de-

viation above the modal age at death computed from two dimensional age-at-

death distributions. Among females, each province recorded lower results at the

end of the period covered by this study than at the beginning. In other words,

old-age compression of mortality has occurred between 1930 and 2007 among

these females. However, the trends did not decline steadily over the entire pe-

riod. Indeed, the 1960s and 1970s were years of slow decline for most provinces.

Furthermore, since 2000, the female standard deviation above the mode in Wes-

tern provinces (except Manitoba) and Central provinces has either decreased at

a much slower pace than in previous years, stopped decreasing or even increased

slightly. Evidence from Atlantic provinces instead shows that old-age compres-

sion of mortality continues among these females because their standard deviation

above the mode did not stop declining in recent years. This is perhaps related

to the fact that the level of female old-age mortality compression has remained

higher in most Atlantic provinces than in other Canadian provinces since 2000.

Indeed, the 99% confidence intervals for the female standard deviation above the

mode estimates (see Table 4.2) reveal that while significant differences across

provinces were rather scarce between 1930 and 1970, they became more common

afterwards, especially between Atlantic and Western provinces.

Among males, we notice that the province-specific standard deviation above

the mode estimates were not necessarily lower in 2007 than in 1930. In other

words, unlike among Canadian females, old-age compression of mortality did not
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Figure 4.4. Standard deviation above the modal age at death
by province and sex estimated from two-dimensional
smoothed age-at-death distribution, Canada, 1930 to
2007
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occur in all ten provinces over the period as a whole for males. However, if we

limit ourselves to the period starting with the onset of the modal age at death in-

creases for Canadian males – that is around 1970 – then it generally coincides with

episodes of old-age mortality compression in all provinces. Indeed, male standard

deviation above the mode estimates decreased quite steadily over time after 1970.

Even in recent years, the pace of decline did not slowdown, except perhaps in On-

tario. Since 1990, male standard deviation above the mode estimates in Atlantic

provinces have been among the highest in Canada. In contrast, Western provinces

generally enjoyed the lowest estimates for males, especially British Columbia and

Alberta. Indeed, for several years in the 1990s and early 2000s, male standard

deviation above the mode estimates in Prince Edward Island, and Nova Scotia

were significantly higher than in British Columbia and Alberta (see Table 4.2).

Differences between New Brunswick and British Columbia were also significant

during most of the 1990s.

4.6. Discussion

This paper explored differences in adult mortality among Canadian provinces

between 1930 and 2007, and focussed notably on old-age mortality compression,

a topic that has not been investigated yet at the regional level in the country.

Our analysis revealed that provincial disparities in adult mortality in general and

among the elderly population in particular are substantial in Canada. Moreover,

these disparities have barely reduced over time, despite the great mortality im-

provements recorded within each of these provinces since the beginning of the

20th century.

Province-specific smoothed mortality surfaces by sex (see Figures 4.1 and

4.2) illustrated that in most recent years particularly, adult mortality decline in

Newfoundland and Labrador, Prince Edward Island, Saskatchewan (males espe-

cially), and Manitoba have been slow compared to the other Canadian provinces.

In contrast, females and males in British Columbia, Ontario and Quebec have

been by far the most successful at lowering mortality at almost every adult age in
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the last two to three decades. These findings are consistent with those of previous

studies on mortality disparities in Canada (Manuel et Hockin, 2000; Prud’homme,

2007) where the relatively poor recent mortality improvements in Saskatchewan

were underlined and the rise of Quebec in the provincial ranking emphasized.

These studies also identified British Columbia as the new leader and reference in

terms of mortality in Canada.

Time-trends results in modal age at death by province and sex (see Figure

4.3) were also in line with these observations and they further helped us appre-

ciate the magnitude of the disparities across the provincial elderly populations.

These modal ages at death trends are in fact a great addition to the usual life

expectancy at birth trends (see Figure 4.5) often reported to discuss regional

mortality differentials in Canada. Disparities in life expectancy at birth across

Canadian provinces have been largely reduced over the 20th century because all

provinces made remarkable progress in terms of infant mortality and infectious,

as well as parasitic diseases during that period. However, Figure 4.5 hides the

fact that old-age mortality disparities have barely been reduced among Canadian

provinces between 1930 and 2007. This part of the story rather emerges from

Figure 4.3 because unlike life expectancy at birth, which is very sensitive to im-

provements in mortality among infants and children, the modal age at death is

sensitive to mortality changes occurring among the elderly population. Indeed,

Figure 4.3 shows that in the last decade of our study, as the modal age at death

was increasing very rapidly in Quebec and Ontario, these Central provinces were

actually catching up with Western provinces, while the lag of Atlantic provinces

was becoming more and more pronounced. The situation in Newfoundland and

Labrador is particularly worrying and deserves to be carefully monitored in up-

coming years. Thus, the long-standing geographical mortality disparities favoring

provinces in the Western part of Canada compared to those in the East holds

among the elderly population. However, this might be subject to change as Cen-

tral provinces could perhaps take the lead in Canada in the near future.



105

Figure 4.5. Life expectancy at birth by province and sex, Ca-
nada, 1930 to 2007
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The level of variability of age at death among older individuals is another

great source of provincial mortality disparity in Canada (see Figure 4.4). Again,

reductions in these provincial differentials over time were very scarce between 1930

and 2007. Indeed, at the end of the period under study, Canadian provinces still

showed a broad palette of levels of old-age mortality dispersion. The highest levels

of standard deviation above the mode tended to be recorded among provinces

belonging to the Eastern part of Canada, while provinces with the lowest levels

rather belonged to the Western part of Canada. Males in Manitoba are perhaps

the most obvious exception, as their level of old-age mortality dispersion remains

high compared to the other Western provinces.

When Kannisto (2000, 2001) introduced the modal age at death and the stan-

dard deviation above the mode to summarize and monitor changes in the age-

at-death distribution at older ages, the rationale behind his set of indicators was

very clear. Episodes of modal age at death increases paralleled with decreases in

the standard deviation above the mode suggest that the distribution of ages at

death at old ages is not solely moving towards higher ages. As Kannisto (2001)

stated, “Instead, its right-hand slope is being flattened vertically as if it was mee-

ting and invisible wall” (p.169). On the other hand, when the mode increases and

the standard deviation above the mode no longer declines, the distribution of

ages at death at old ages is simply sliding towards higher ages without changing

its shape. Thus, each of these scenarios, respectively known as the old-age com-

pression of mortality scenario and the shifting mortality scenario, may provide

valuable indications on human longevity and limits to human life.

In the present study, evidence of the shifting mortality regime was recorded

among females in most Western and Central provinces but males in all provinces

were still boldly engaged in an old-age mortality compression regime. These re-

sults concur with those of Ouellette et Bourbeau (2009) where Canadian females,

all provinces and territories gathered, were found to be heading towards a shifting

mortality regime in upcoming years and males did not show such evidence. These

findings call for further research on the health situation of the elderly populations
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in Canadian provinces showing evidence of the shifting mortality regime lately.

Under such regime, it is assumed that adult mortality shifts to higher ages (Bon-

gaarts, 2005). However, whether morbidity and disability episodes also shift to

higher ages or rather occupy a larger proportion of the typical lifespan remains

unclear. Research on Canadian provincial disparities in terms of modal age at

death and dispersion above it by causes of death should be helpful in that sense.

4.7. Notes

1The fact that Canada consists of ten provinces and three territories that are disparate

geographically, economically, politically, culturally, and socially explains part of the regional

mortality differentials recorded in the country (Trovato et Lalu, 2001; Prud’homme, 2007).

2The adult modal age at death corresponds to the adult age at which the largest number

of deaths occur. In other words, it is the most common age at death among adults.

3To date, the CHMD is the only regional database to operate under the umbrella of the

Human Mortality Database. The CHMD project is in fact a collaborative achievement of the

Mortality and Longevity research team at the Department of Demography, Université de Mont-

réal, together with demographers at the Max Planck Institute for Demographic Research and

the Department of Demography, University of California at Berkeley.

4Access to Canadian data unpublished by Statistics Canada generally requires a special au-

thorisation from each province and territory. For example, deaths by single year of age over the

entire age range for Canada are not published by Statistics Canada, neither are deaths by cohort.

5Given that some minor irregularities may have occurred in the beginnings of vital regis-

tration in Canada, data from the 1921-1929 period were not included in our analysis.

6In 2007 for example, Yukon, Northwest Territories, and Nunavut each recorded less than

200 deaths in total (Statistics Canada, 2010, p. 20).

7The female modal age at death estimates for Prince Edward Island between 1930 and 1960

are higher than in any other Canadian province. However, due to the small population size of

Prince Edward Island, its 99% confidence intervals for modal age at death estimates are wide
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(see Table 4.1 in Appendix B, Section 4.10). Thus, despite appearances, the female modal age

death for Prince Edward Island in the 1930s is not significantly higher than in British Columbia.
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4.9. Appendix A : The P-spline method in the context of

mortality

In this appendix, we provide an overview of the P-spline smoothing method

in the context of mortality data. We start by describing how the procedure works

when the aim is to perform one-dimensional smoothing over ages, as discussed

by Ouellette et Bourbeau (2009). Then, we present the P-spline method in two

dimensions which is used in the present paper to smooth mortality data over ages

and years simultaneously.

4.9.1. Smoothing in one dimension

Let di and ei denote respectively the observed deaths counts and exposure

data by age i for a given year in the population under study. Also, let μi be the

force of mortality at age i.

Assuming that the force of mortality is a piecewise constant function, meaning

that it is constant within each single age interval such as μ(x) = μi for all x ∈
[i, i+1), then di ∼ Poisson(ei ·μi). Thus, in order to estimate μi, we use a Poisson

regression model such that

ln(E[d]) = ln(e · μ)

= ln(e) + ln(μ),
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where d, e, and μ respectively correspond to observed deaths, exposure, and

force of mortality vectors (each one including all the age-specific information). A

smooth estimate of μ is obtained by the P-spline method (Eilers et Marx, 1996) :

ln(μ̂) = Bα̂,

where B is the B-spline basis regression matrix and α̂ is the vector of estimated

coefficients associated to each B-spline included in the basis. The vector of coef-

ficients, α is estimated according to a maximum likelihood procedure where the

penalized log-likelihood function to maximize corresponds to

l∗ = l(α;B;d)− 1

2
α′Pα. (4.2)

The first term on the right-hand side of this equation corresponds to the usual log-

likelihood function for a generalized linear model. The second term is a penalty

term (P is a penalty matrix), which forces the estimated coefficients of adjacent

B-splines to vary smoothly. The trade-off between smoothness and fidelity of the

model to the observed data is tuned by a smoothing parameter, which is selected

according to the Bayesian Information Criterion (see Currie et al. (2004) and

Camarda (2008) for further details on the penalty term and on the smoothing

parameter in the context of mortality data).

4.9.2. Smoothing in two dimensions

To move from one- to two-dimensional Poisson P-spline smoothing, a new

B-spline basis adapted for two-dimensional regression is required. Let Ba denote

the B-spline basis regression matrix for ages. Similarly, let By be the B-spline

basis regression matrix for calendar years. The new regression matrix, B to be

used for two-dimesional Poisson P-spline smoothing is the following :

B = By ⊗Ba, (4.3)

where the symbol ⊗ represents the Kronecker product.

As shown in Figure 4.6, the Kronecker product of two B-splines (one along

the year dimension and one along the age dimension) gives rise to a hill. Thus,
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the Kronecker product of the two B-spline basis, By and Ba in equation (4.3)

will populate the age-year grid with several overlapping and regularly spaced hills

such as the one of Figure 4.6. Indeed, the complete illustration of B (not shown

here) includes about 300 overlapping hills, which provide great flexibility in the

modelling process.

Figure 4.6. Two-dimensional Kronecker product of two cubic B-splines
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Let matrices D and E denote respectively deaths and exposure data for the

population under study, where rows refer to ages and columns to calendar years.

In other words, matrices D and E both include as many rows as there are ages

considered and as many columns as there are calendar years considered. For the

purpose of regression, these data are arranged into column vectors d = vec(D)

and e = vec(E) ; the vec operator vectorizes a given matrix by stacking its

columns. Also, let μ be the force of mortality, similarly arranged into a column

vector.

Following the same idea as in the one-dimensional case described earlier, we

assume that the force of mortality is constant within each single age-year interval.

Thus, the Poisson regression setting, together with P-splines yield
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ln(Ê[d]) = ln(e) + ln(μ̂)

(4.4)

= ln(e) +Bα̂.

The vector of coefficients α is estimated by maximizing the penalized log-likeli-

hood function given by equation (4.2), where B is defined as in equation (4.3)

and the penalty matrix, P ensures that neighboring estimated coefficients vary

smoothly over the age and year dimensions (see Currie et al. (2004) and Ca-

marda (2008) for further details on the penalty matrix). The trade-off between

smoothness and accuracy of the estimated model is controlled by two smoothing

parameters, one in each dimension. These smoothing parameters are selected in-

dependently according to the Bayesian Information Criterion (see Currie et al.

(2004) and Camarda (2008) for further details on the selection of the smoothing

parameters in the context of mortality data), thus allowing different amount of

smoothing in each dimension.

More explicitly, from equations (4.3) and (4.4), the smoothed force of mortality

corresponds to :

μ̂ = exp(Bα̂)

= exp((By ⊗Ba)α̂). (4.5)

4.10. Appendix B : 99% bootstrap confidence intervals

In this appendix, we present a brief outline of the bootstrap approach used

in this paper. We also provide an excerpt of the bootstrap confidence intervals

results for the modal age at death estimates (see Table 4.1) and standard deviation

above the mode estimates (see Table 4.2). Further details on bootstrap methods in

general can be found in Efron et Tibshirani (1993). Moreover, Koissi et al. (2006)

recently developed a residual bootstrap approach to build confidence intervals for
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forecasted life expectancy as an extension to the original Lee-Carter method. We

adapted their approach to the P-splines mortality modeling setting.

In the present study, the residual bootstrap method allows us to estimate the

variability of the modal age at death estimates and the standard deviation above

the mode estimates for which theoretical distributions are unknown. From the

fitted force of mortality μ̂ given in equation (4.5), one can obtain the matrix of

fitted death counts D̂. Indeed, from equations (4.4) and (4.5), we have d̂ = e · μ̂,

where d̂ = vec(D̂). Deviance residuals (McCullagh et Nelder, 1989, Sect. 2.4) can

thus be computed since

r = sign(D − D̂) ·
√

2

[
D ln

(
D

D̂

)
−D + D̂

]
. (4.6)

From these deviance residuals, we sample with replacement an entire new set

of residuals r∗b called the bootstrapped residuals. Replacing deviance residuals

r by bootstrapped residuals r∗b in equation (4.6) and rearranging this equation

leads to

D̂ −D ln(D̂) + r∗b
2 +D −D ln(D) = 0. (4.7)

Equation (4.7) can be solved numerically in order to obtain a new matrix of

bootstrapped deaths D̂
∗
b . Together with the matrix of exposure data E, these

bootstrapped deaths are then used in a two-dimensional P-spline framework (see

Appendix A, Section 4.9) and lead to new bootstrapped coefficients α̂∗b . Corres-

ponding smoothed bootstrapped density function describing the two-dimensional

age-at-death distributions and bootstrapped modal age at death estimates are

then computed.

The procedure described above, starting with the residual sampling with re-

placement step, was repeated 5, 000 times. This led to a bootstrapped distribution

of M̂(y) and ̂SD(M+)(y), from which 0.995th and 0.005th empirical percentiles

were extracted and used as lower and upper confidence bounds for the 99% boot-

strap confidence intervals. As an example, Figure 4.7 shows the female modal age
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at death estimates along with their 99% confidence intervals for British Columbia

and Quebec.

Figure 4.7. Modal age at death estimates and corresponding 99%
bootstrap confidence intervals, British Columbia and
Quebec, 1930 to 2007
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Chapitre 5

La durée de vie la plus commune des

adultes au XVIIIe siècle : l’expérience des

Canadiens-français

Nadine Ouellette∗, Jean-Marie Robine†, Robert Bourbeau∗ et

Bertrand Desjardins∗

∗Département de démographie, Université de Montréal

†INSERM, Démographie et Santé, Montpellier, France

Résumé

Au cours des dix dernières années, l’âge modal au décès a pris une place pré-
pondérante au sein des études sur la longévité humaine, notamment parce qu’il
nous informe sur la durée de vie la plus commune des adultes. Nos connais-
sances du niveau et de l’évolution de l’âge modal au décès dans des populations
du passé étant limitées, nous profitons du Registre de la population du Qué-
bec ancien, une source de données historiques reconnue pour sa fiabilité, pour
apporter un nouvel éclairage sur la longévité des adultes au XVIIIe siècle. Les
données utilisées, détaillées par sexe et année d’âge, couvrent la période 1740-
1754 à 1785-1799. Notre analyse révèle que l’âge le plus commun au décès
parmi les adultes canadiens-français a augmenté au cours de cette période. En
effet, l’âge modal au décès est passé d’environ 73 ans à près de 76 ans chez les
femmes et d’environ 70 ans à 74 ans chez les hommes. Les conditions de vie
particulières de la population canadienne-française à cette époque pourraient
expliquer cet accroissement.

Mots clés : Âge modal au décès, Registre de la population du Québec an-
cien, répartition des décès selon l’âge, lissage par P-splines, longévité humaine
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5.1. Introduction

D’un point de vue démographique, le terme longévité peut, soit faire réfé-

rence à cette capacité individuelle de survivre jusqu’à des âges très avancés, soit

se rapporter à la survie de l’ensemble de la population. Lorsque conceptualisée au

niveau de la population, la longévité est généralement mesurée par l’espérance de

vie à la naissance, c’est-à-dire la durée de vie moyenne. La durée de vie modale,

une mesure complémentaire de tendance centrale de la répartition des décès se-

lon l’âge, s’avère toutefois particulièrement adaptée à l’étude de la longévité des

adultes. En effet, contrairement à l’espérance de vie à la naissance, l’âge modal au

décès est essentiellement influencé par les conditions de mortalité à l’âge adulte ;

il est ainsi nettement plus sensible aux changements qui surviennent au sein de

cette sous-population (Kannisto, 2001; Horiuchi, 2003).

Dès la fin du XIXe siècle, le Concept des durées de vie normales émergeant des

travaux précurseurs de Lexis (1877, 1878) identifiait l’âge modal au décès comme

étant la caractéristique la plus centrale et normale de la longévité humaine. Ce-

pendant, ce n’est que plus d’un siècle plus tard que Kannisto (2001) revisita les

travaux de Lexis et qu’il popularisa l’utilisation de l’âge modal au décès au sein des

études sur la longévité humaine. Dès lors, la durée de vie modale retient couram-

ment l’attention des chercheurs (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung et al., 2005,

2008, 2009; Cheung et Robine, 2007; Kannisto, 2000, 2007; Ouellette et Bour-

beau, 2010; Ouellette et al., 2010; Robine, 2001; Thatcher et al., 2010). Grâce à

ces études, nous avons maintenant une bonne connaissance de l’évolution, depuis

le milieu du XIXe siècle, de cette durée de vie la plus commune chez les adultes

dans une variété de pays à faible mortalité.

Nos connaissances relatives à l’âge modal au décès chez les adultes au sein

des populations du passé demeurent quant à elles limitées, notamment en raison

de la rareté de données historiques détaillées et fiables sur la mortalité avant le

milieu du XIXe siècle. Ainsi, nous ignorons si l’âge le plus commun au décès chez

les adultes a augmenté, diminué, fluctué ou s’il a plutôt eu tendance à demeurer

stable durant une très longue période de temps dans le passé. Sous un angle
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strictement analytique, il a toutefois été démontré que si la mortalité diminue

exclusivement aux âges inférieurs à l’âge modal, alors cet âge modal demeure

inchangé (Canudas-Romo, 2010). Autrement dit, des gains en matière de mortalité

aux âges supérieurs à l’âge modal, soit chez les personnes âgées, sont requis pour

le faire augmenter. Sur cette base, nous pourrions être tentés de croire que la

durée de vie la plus commune des adultes n’aurait guère changé avant le XXe

siècle.

Le Registre de la population du Québec ancien (2009), une source de données

historiques unique et reconnue pour sa fiabilité, s’avère idéal pour mener une

exploration empirique sur le sujet. Les données de ce Registre nous permettent

effectivement de maintenir la population du Québec ancien sous observation du-

rant une longue période de temps dans le passé. Nous proposons ainsi d’utiliser

ces données dans le but de suivre l’évolution de l’âge modal au décès chez les

Canadiens-français au cours du XVIIIe siècle.

Le présent article est donc organisé ainsi : à la manière de Robine et Cheung

(2009), nous retraçons d’abord les changements survenus dans la répartition des

décès adultes selon l’âge, en mettant l’emphase sur l’âge modal au décès, à partir

des tables de mortalité déjà existantes reposant sur des données historiques des

XVIIe, XVIIIe et XIXe siècles. Cela n’a encore jamais été fait de manière aussi

détaillée et ce sont les résultats de ce travail de recherche qui sont présentés

dans la prochaine section. Ensuite, nous apportons un nouvel éclairage sur la

longévité des adultes au XVIIIe siècle en exploitant le Registre de la population

du Québec ancien. Les résultats obtenus sont situés dans le contexte particulier

de la population canadienne-française à cette époque.

5.2. Répartition des décès selon l’âge d’après diverses

tables de mortalité des populations du passé

5.2.1. Table de mortalité de Halley : absence d’une durée de vie modale

Halley (1693) fut le premier à construire une table de mortalité à partir de

données empiriques. Trente années auparavant, Graunt (1662) avait eu la brillante
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idée de réunir les variables suivantes dans un même tableau : l’âge, le nombre de

décès et le nombre de survivants. Cependant, les bulletins de mortalité de la

ville de Londres dont Graunt disposait ne fournissaient pas l’âge des décédés.

Ainsi, pour construire sa table de mortalité, Graunt avança plusieurs hypothèses

discutables et s’appuya sur une « fonction arithmétique arbitrairement définie »

(Dupâquier, 1996, p.74) pour décrire l’évolution de la mortalité selon l’âge.

Les données tirées des bulletins de mortalité de la ville de Breslau, aujourd’hui

connue sous le nom de Wroclaw, et utilisées par Halley pour construire sa table

provenaient de Neumann, un diacre de Breslau. Ce dernier avait compilé les décès

par âge, sexe et mois survenus à Breslau au cours des années 1687 à 1691. Ainsi,

c’est en se basant sur l’expérience de Breslau que Halley a construit sa table

de mortalité complète. Il prétendait toutefois que celle-ci s’adressait plus géné-

ralement au genre humain, en raison de corrections personnelles apportées aux

données de Neumann. La figure 5.1 présente un extrait de la répartition des décès

selon l’âge de cette table de mortalité, c’est-à-dire à partir de 20 ans. D’après

cette illustration, nous constatons qu’il survient à peu près le même nombre de

décès à chaque âge entre 40 et 75 ans. De légers surplus apparaissent autour de 50

et 70 ans, mais il s’avère tout de même impossible de discerner un âge modal au

décès qui correspondrait à la durée de vie la plus commune des adultes de cette

époque (Robine et Cheung, 2009).

5.2.2. Tables de mortalité de Wargentin et Deparcieux : durée de vie

modale autour de 70 ans

Les travaux de Halley ont inspiré plusieurs chercheurs dont Kersseboom (1742)

(voir aussi la traduction en français de l’Institut national d’études démogra-

phiques (1970) d’une partie de ses oeuvres) et Struyck (1740, 1753), qui ont

construit à leur tour des tables de mortalité. Néanmoins, toutes ces tables por-

taient sur des populations fermées et sélectionnées, précisément celle des rentiers.

Il en va de même pour Deparcieux (1746) qui, dans son célèbre Essai sur les

probabilités de la durée de la vie humaine, présentait aussi plusieurs tables sur la

mortalité des rentiers et sur celle de quelques ordres religieux.
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Figure 5.1. Répartition des décès selon l’âge chez les adultes
d’après la table de mortalité complète de Halley,
sexes réunis, Breslau, 1687-1691
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Source : Décès calculés par les auteurs à l’aide des survivants de la table de
mortalité de Halley (1693)

Il faut attendre jusqu’en 1760 pour que Deparcieux publie des tables de mor-

talité nationales calculées à partir des décès des années 1754, 1755 et 1756 en

Suède dans son Addition à l’Essai (Deparcieux, 1760). Soulignons que ces tables

établies selon le sexe lui avaient été communiquées par Wargentin, alors membre

d’un Bureau général de Statistique en Suède. Les tables de Wargentin étant abré-

gées, Deparcieux a procédé à un lissage des séries de quotients quinquennaux de

mortalité et en a déduit des tables de mortalité complètes, qu’il inclut aussi dans

son Addition à l’Essai. La figure 5.2 présente un extrait de la répartition des décès

par âge et par sexe de ces tables de mortalité suédoises complètes, soit à partir

de 20 ans. Cette fois, les courbes indiquent que la durée de vie la plus commune

chez les adultes suédois se situait probablement autour de 70 ans vers la moitié

du XVIIIe siècle. En effet, l’âge auquel survient le plus grand nombre de décès se

situe précisément à 72 ans, autant chez les femmes que chez les hommes.
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Figure 5.2. Répartition des décès selon l’âge et le sexe chez les
adultes en Suède, 1754-1756, et en Suisse, 1876-1880
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5.2.3. Premières tables de mortalité complètes en Suisse : la durée de

vie modale n’aurait pas changé

Une attente de plus de cent ans est nécessaire avant de pouvoir confronter ces

répartitions des décès selon l’âge et le sexe pour la Suède en 1754-1756 à celles

d’une autre période. En effet, les prochaines tables de mortalité complètes natio-

nales disponibles correspondent aux premières tables construites pour la Suisse.

Elles concernent la période 1876-1880 et ont été établies à partir de statistiques

sur les décès et la population par âge et par sexe (Office fédéral de la statistique

suisse, 2010). Les répartitions des décès selon l’âge et le sexe tirés de ces tables de

mortalité suisses apparaissent aussi à la figure 5.2. Nous constatons que la durée

de vie la plus commune chez les adultes des deux sexes se situe à peu près au

même âge que celui observé 125 ans plus tôt en Suède, c’est-à-dire autour de 70

ans.
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Ces observations rejoignent celles de Robine et Cheung (2009) et nous pour-

rions être tentés d’en déduire que la durée de vie modale des adultes des deux

sexes n’aurait pratiquement pas changé durant plus de cent ans. Cependant, une

telle réflexion s’avérerait hasardeuse puisque les paires de courbes présentées à

la figure 5.2 concernent deux pays distincts ; leur mortalité respective aux âges

adultes aux XVIIIe et XIXe siècles n’était donc pas forcément équivalente. À la

lumière des informations provenant de la Human Mortality Database (2010), une

base de données internationale fournissant des données détaillées sur la mortalité

en Suède et en Suisse notamment, la mortalité chez les adultes vers la fin du

XIXe siècle était effectivement nettement plus faible en Suède qu’en Suisse. La

stagnation apparente du mode pourrait donc simplement résulter du fait que la

mortalité aux âges adultes en Suisse vers la fin du XIXe atteignait tout juste un

niveau observé quelque cent vingt-cinq ans plus tôt en Suède.

Pour poursuivre notre analyse de la longévité des adultes à cette époque, le

Registre de la population du Québec ancien constitue ainsi une source de données

idéale. En effet, cette source nous permet de suivre l’évolution d’une seule et

même population sur une longue période de temps. Elle nous offre également la

possibilité d’avoir le plein contrôle sur la méthodologie utilisée pour estimer la

durée de vie la plus commune des adultes.

5.3. Répartition des décès selon l’âge des Canadiens-fran-

çais au XVIII
e

siècle

5.3.1. Registre de la population du Québec ancien

Le Registre de la population du Québec ancien (RPQA) est une base de don-

nées qui repose sur l’exploitation systématique des actes de baptême, mariage

et sépulture des XVIIe et XVIIIe siècles, ainsi que sur les sépultures de la pé-

riode 1800-1850 qui concernent les personnes nées avant 1750. Précisons que c’est

au Programme de recherche en démographie historique (PRDH) de l’Université

de Montréal que revient le mérite de la consolidation informatique de ces infor-

mations sous forme de base de données. Le RPQA concerne tous les individus
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venus s’installer dans la vallée du Saint-Laurent à l’heure de la colonisation fran-

çaise, ainsi que leurs descendants. Cette source de données historiques a donc le

grand avantage de couvrir l’ensemble du territoire occupé par la population des

Canadiens-français, éliminant ainsi les problèmes de sélection et de biais qui pour-

raient en résulter autrement (Desjardins, 1998). De plus, les données du RPQA

reposent sur des fondations très solides ; la qualité des registres a effectivement

été maintes fois validée. Ces caractéristiques font de cette base de données une

source historique exceptionnelle. À l’heure actuelle, le portrait transversal de la

population du Québec peut être tracé depuis l’arrivée des premiers colons en 1608

jusqu’en 1799 grâce à ces données. Ajoutons que l’objectif final du PRDH vise

une couverture analogue pour le XIXe siècle.

En raison des problèmes d’observation que posent les célibataires, seuls les

mariés, qui représentent la très grande majorité des adultes à cette époque, ont été

retenus pour notre étude. Au sein des 126 825 individus mariés au Québec ancien,

nous retirons ensuite les immigrants, les Amérindiens et les Noirs pour des raisons

d’homogénéité de la population et parce que nés hors du territoire couvert par le

RPQA, leur date de naissance étant généralement inconnue. Dans l’ensemble, ces

retraits se chiffrent à 15 460 (12,2%) individus. Les 111 365 individus restants se

partagent en 110 750 (99,4%) non émigrants et 615 (0,6%) émigrants (voir figure

5.3). Nous conservons les émigrants puisque ces derniers sont soumis au risque

de décéder tant et aussi longtemps qu’ils demeurent sur le territoire du Québec

ancien.

Tel que décrit à la figure 5.3, d’autres retraits s’imposent. Tout d’abord, autant

chez les non émigrants que chez les émigrants, l’année de naissance est inconnue

pour une minorité d’individus en raison de pertes aléatoires de registres et ces

derniers ne peuvent être conservés. Ensuite, parmi les non émigrants nés avant

1750, ceux dont l’année de décès est manquante devraient aussi être retirés car

tous les actes de sépulture datés entre 1800 et 1850 concernant des individus

nés avant 1750 ont été relevés par le PRDH. Le fait que le destin précis de ces

individus soit inconnu s’explique essentiellement par la perte ou l’absence aléatoire
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d’enregistrement de leur décès (Charbonneau et al., 1996), évaluée ici à 9,2%, ce

qui est tout à fait exceptionnel dans un tel contexte historique. Parmi les 5 221

non émigrants nés avant 1750 touchés par cette situation, nous avons pu estimer

l’année de décès de 2 720 d’entre eux grâce aux informations tirées des actes des

autres membres de leur famille. Au final, notre base de données compte donc

104 334 individus, c’est-à-dire 103 757 non émigrants (101 037 + 2 720) et 577

émigrants.

Figure 5.3. Schéma descriptif des données sur les mariés tirées
du Registre de la population du Québec ancien
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Source : Registre de la population du Québec ancien (2009)
Note : 1 Rapportés aux 56 491 non émigrants nés avant 1750, ces 5 221 cas
représentent 9,2%. L’année de décès de 2 720 d’entre eux a tout de même pu
être estimée.

La figure 5.4 illustre la forte croissance de la population des mariés au Québec

ancien entre 1640 et 1799, reflétant la croissance de la population totale. En

effet, au début du XVIIe siècle, la vallée laurentienne comptait près de 20 000

habitants au total alors qu’au tournant du XIXe siècle, la colonie comptait environ

200 000 Canadiens-français. La figure 5.5 présente quant à elle l’évolution du

nombre annuel de décès survenus au sein de cette population pour chaque sexe.
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La nette augmentation des décès observée tout au long de cette période s’explique

essentiellement par le peuplement progressif du territoire. Les variations annuelles,

typiques de la mortalité d’ancien régime, sont le reflet des décès liés, notamment

à des conditions du moment, épidémies, hivers rigoureux, mauvaises récoltes et

guerres.

Figure 5.4. Effectifs de la population mariée retenue selon le sexe,
Québec ancien, 1er juillet, 1640 à 1799
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5.3.2. Tables de mortalité complètes pour les mariés

À partir des décès et effectifs de la population par année d’âge, sexe et année

de calendrier, nous pouvons construire des tables de mortalité complètes pour les

mariés. Afin d’atténuer l’effet des variations annuelles typiques de la mortalité de

l’époque liées à l’influence des conditions du moment, l’établissement de tables

pour des périodes de 15 années s’est avéré le meilleur choix. Ces tables de mortalité

qui commencent à l’âge exact de 20 ans nous offriront un aperçu des changements

survenus dans la répartition des décès selon l’âge et le sexe chez les adultes mariés

du Québec ancien au fil du temps. En raison des faibles effectifs observés jusqu’au
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début du XVIIIe siècle (voir figures 5.4 et 5.5), la première table de mortalité porte

sur la période 1740-1754. La dernière table établie repose sur les données de la

période 1785-1799, de sorte que huit tables de mortalité successives couvrant plus

de la moitié du XVIIIe siècle sont calculées, soit quatre pour chaque sexe.

Figure 5.5. Nombre annuel de décès de mariés selon le sexe, Qué-
bec ancien, 1640 à 1799
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Pour débuter, des taux de mortalité par âge, sexe et période sont obtenus en

rapportant le nombre de décès survenus au cours de la période à la somme de

l’exposition au risque estimée pour chaque année de la période. Ainsi, le taux de

mortalité à l’âge x pour le sexe s et la période [T, T + 14] vaut

tsx[T, T + 14] =

T+14∑
i=T

Ds
x[i]

T+14∑
i=T

Es
x[i]

,

où Ds
x[i] représente les décès observés survenus à l’âge x pour le sexe s durant

l’année i et Es
x[i] correspond à l’exposition au risque à l’âge x pour le sexe s et



127

l’année i. L’exposition au risque Es
x[i] est estimée par l’effectif de la population

mariée d’âge x et de sexe s au 1er juillet de l’année i.

Ces taux de mortalité par âge, sexe et période sont ensuite transformés en

quotients de mortalité à l’aide de la méthode linéaire (aussi appelée la méthode

actuarielle), c’est-à-dire sous l’hypothèse d’une répartition uniforme des décès

à l’intérieur de chaque intervalle d’âge d’une année. Chez les adultes, une telle

hypothèse est généralement satisfaite, sauf aux grands âges où d’autres méthodes

plus sophistiquées sont habituellement utilisées (Thatcher et al., 1998). Étant

donné que ces tables de mortalité ne visent qu’à nous donner une première idée

de la répartition des décès de mariés selon l’âge et le sexe, la méthode linéaire

convient à notre démonstration.

Enfin, comme les survivants Sx et les décès dx par âge des différentes tables

de mortalité découlent directement de leurs quotients de mortalité qx par âge

respectifs, les tables de mortalité ne nécessitent pas d’être fermées.

5.3.3. Lissage des données de mortalité à l’aide de la méthode des P-

splines

Afin d’obtenir des estimations précises de l’âge modal au décès selon le sexe et

la période, nous utilisons la méthode de lissage par P-splines décrite par Ouellette

et Bourbeau (2010), inspirée des travaux de Eilers et Marx (1996), Currie et al.

(2004) et Camarda (2008). Étant donné le caractère typiquement erratique de la

répartition des décès de la table de mortalité selon l’âge aux alentours du mode,

il aurait été possible de recourir à d’autres méthodes. À titre d’exemple, nous

aurions pu utiliser le modèle quadratique (Canudas-Romo, 2008, 2010; Cheung

et al., 2008; Kannisto, 2001, 2007; Pearson, 1902; Thatcher et al., 2010) ou alors

le modèle normal (Cheung et al., 2009; Cheung et Robine, 2007) pour lisser les

décès de la table de mortalité. Nous avons plutôt préféré lisser les décès observés,

compte tenu de la population soumise au risque de décéder, à l’aide des P-splines

pour davantage de flexibilité. Brièvement, la méthode par P-splines fournit une

estimation non paramétrique de la fonction de densité, cette dernière décrivant la
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répartition des décès selon l’âge. L’âge auquel le maximum de cette fonction de

densité est atteint correspond ainsi à notre estimation de l’âge modal au décès.

Voici une description plus détaillée de la méthode de lissage par P-splines à

appliquer séparément selon le sexe et la période. Par souci de clarté, les indices

relatifs au sexe et à la période sont omis ici. Tout d’abord, sous l’hypothèse

d’un taux instantané de mortalité μx (force de mortalité) constant à l’intérieur

de chaque intervalle d’âge [x, x + 1), les décès observés par âge Dx peuvent être

vus comme les réalisations d’une loi de Poisson de moyenne Ex · μx, c’est-à-dire

Dx ∼ Poisson(Ex · μx), où Ex réfère à l’exposition au risque selon l’âge.

Suivant cette dernière hypothèse, un modèle de régression de Poisson est uti-

lisé pour prédire le nombre de décès survenus dans chaque intervalle d’âge. Les

paramètres du modèle de régression de Poisson sont estimés à l’aide d’une ap-

proche non paramétrique qui combine les notions de B-splines (de Boor, 1978)

et de fonction de vraisemblance pénalisée, d’où l’appellation P-splines. Ces deux

notions se complètent bien puisque d’une part, les B-splines apportent beaucoup

de souplesse dans le processus de modélisation et d’autre part, la vraisemblance

pénalisée assure que la force de mortalité estimée sera lisse.

Ainsi, en dénotant les vecteurs de décès et d’exposition au risque par D et E

respectivement, nous avons

ln
(
Ê(D)

)
= ln(E · μ̂)

= ln(E) + ln(μ̂)

= ln(E) +Bâ,

où B est une matrice qui représente la base B-splines évaluée aux différents âges

x et â correspond aux paramètres estimés associés à chacun des B-splines inclus

dans la base B. Le vecteur des paramètres a est estimé à l’aide de la méthode

du maximum de vraisemblance et la fonction de log-vraisemblance pénalisée à

maximiser est

v∗ = v(a;B;D)− 1

2
a′Pa.
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Le premier terme de cette équation correspond à la log-vraisemblance habituelle

d’un modèle linéaire généralisé. Le second est un terme de pénalité et il assure

une certaine régularité au sein du vecteur des paramètres estimés â. En effet, ce

terme de pénalité fait en sorte que les valeurs des paramètres estimés associés aux

B-splines successifs ne changent pas trop abruptement. Il s’ensuit que la force de

mortalité estimée μ̂(x) résultante est lisse. Pour une description plus approfondie

de cette fonction de log-vraisemblance pénalisée, voir Currie et al. (2004, p.282-

284).

Suivant les relations d’équivalence entre la force de mortalité μ(x), la fonction

de survie S(x) et la fonction de densité f(x), nous pouvons écrire

f̂(x) = μ̂(x) · Ŝ(x) = μ̂(x) · exp
(
−
∫ x

0

μ̂(t)dt

)
.

Ainsi, nous estimons la fonction de densité f(x) qui décrit la répartition des décès

selon l’âge à l’aide de méthodes d’intégration numérique usuelles. Ensuite, l’âge

modal au décès estimé correspond à M̂ = maxx f̂(x).

5.4. Résultats

La figure 5.6 illustre la répartition des décès selon l’âge des adultes mariés tirés

des tables de mortalité complètes par sexe établies pour les périodes 1740-1754 à

1785-1799. L’allure erratique des quatre séries de décès apparaissant sur chacun

de ces graphiques rend plutôt difficile la détermination d’une valeur unique à l’âge

modal au décès dans ces cas. Cependant, à première vue, il semblerait que l’âge

modal au décès au cours de toutes ces périodes se soit constamment situé entre

70 et 80 ans. Au fil des périodes, nous constatons également un déplacement de la

répartition des décès des deux sexes selon l’âge vers la droite, c’est-à-dire vers des

âges plus avancés. Il restera à confirmer si ces changements dans la répartition

des décès selon l’âge pour chaque sexe se reflètent à travers la durée de vie la plus

commune au cours du XVIIIe siècle au Québec ancien.

À titre d’exemple, la figure 5.7 présente la fonction de densité décrivant la

répartition des décès selon l’âge estimée par la méthode de lissage par P-splines
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Figure 5.6. Répartition des décès des adultes mariés selon le sexe
et l’âge d’après les tables de mortalité pour les pé-
riodes 1740-1754 à 1784-1799, Québec ancien
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chez les hommes mariés pour la période 1740-1754. Précisons que nous avons

rapporté cette fonction de densité lissée à l’échelle de 100 000 survivants à l’âge

20 ans ; ceci dans le but de la comparer à la série des décès de la table de mortalité

complète des hommes mariés pour la période 1740-1754 qui apparaît également

sur la figure. Alors qu’il s’avère difficile de déterminer la durée de vie la plus

commune à partir de la répartition des décès provenant de la table de mortalité

complète, nous pouvons l’identifier précisément à l’aide de la fonction de densité.

En effet, comme cette fonction atteint son maximum à 70,4 ans, nous estimons

que la durée de vie la plus commune chez les hommes mariés du Québec ancien

durant la période 1740-1754 se situait à cet âge.

Figure 5.7. Comparaison de la répartition des décès de la table
de mortalité et de celle résultant d’un lissage par P-
splines, Hommes mariés, Québec ancien, 1740-1754
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La figure 5.8 illustre l’évolution de l’âge modal au décès estimé selon le sexe

et la période au Québec ancien entre 1740-1754 et 1785-1799. Nous constatons

d’emblée que la durée de vie la plus commune n’est pas demeurée inchangée au fil

de ces périodes. En effet, l’âge modal au décès a constamment augmenté chez les
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femmes : il est passé d’environ 73 ans en 1740-1754 à près de 76 ans en 1785-1799

(voir le tableau 5.1). Chez les hommes, la durée de vie la plus commune a aussi

augmenté de manière soutenue entre 1740-1754 et 1785-1799. En 1740-1754, l’âge

modal valait 70,4 ans et il dépassait 74 ans en 1785-1799. L’âge le plus commun

au décès varie donc selon le sexe au Québec ancien et il est systématiquement

plus élevé chez les femmes.

Figure 5.8. Durée de vie la plus commune chez les adultes mariés
selon le sexe et la période, Québec ancien, 1740-1754
à 1785-1799
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Tableau 5.1. Estimations de la durée de vie la plus commune
chez les adultes mariés, Québec ancien, 1740-1754
à 1785-1799

Périodes M̂
Femmes Hommes

1740-1754 72,95 70,41
1755-1769 73,35 71,04
1770-1784 74,81 72,97
1785-1799 75,74 74,09

Source : Registre de la population du Québec ancien (2009)

5.5. Discussion

Depuis une dizaine d’années, le concept de durée de vie modale retient de plus

en plus l’attention dans les travaux axés sur le thème de la longévité humaine.

Poursuivant cette tendance, la présente étude visait principalement à réduire l’in-

certitude relative au niveau et à la trajectoire temporelle de l’âge modal au décès

au sein de populations du passé. Grâce au RPQA, une source exceptionnelle de

données historiques reconnue pour sa couverture de la population du Québec an-

cien et sa fiabilité, nous avons pu suivre l’évolution de la durée de vie modale

des Canadiens-français durant la seconde moitié du XVIIIe siècle. Les données

du RPQA, généralement exploitées sous un devis longitudinal d’analyse démo-

graphique, se sont avérées idéales pour notre étude transversale de la durée de

vie la plus commune chez les adultes.

Les résultats présentés à la section précédente révèlent que la durée de vie la

plus commune des adultes Canadiens-français a continuellement augmenté entre

1740-1754 et 1785-1799. De plus, les femmes ont systématiquement enregistré un

âge modal au décès plus élevé que les hommes durant cette période. Ces résultats

sont surprenants à première vue pour deux raisons. Tout d’abord, il a été démontré

analytiquement que l’âge modal au décès ne peut s’accroître en l’absence de gains

au chapitre de la mortalité au-delà de celui-ci (Canudas-Romo, 2010). Sur cette

base, nous étions donc tentés de croire que l’âge modal au décès n’allait guère

changer dans les populations du passé. Ensuite, d’après les tables de mortalité de
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Deparcieux (1760) pour la Suède en 1754-1756 et celles de l’Office de la statistique

suisse (2010) pour la période 1876-1880, il n’y avait pas d’écart d’âge modal au

décès entre les sexes.

Nos résultats doivent cependant être situés dans le contexte particulier de la

population canadienne-française de l’époque. L’augmentation soutenue de l’âge

modal au décès chez les adultes Canadiens-français au cours de la seconde moitié

du XVIIIe siècle indique que les conditions de mortalité aux âges supérieurs à

l’âge modal, c’est-à-dire chez les personnes âgées, se sont améliorées au Québec

ancien durant cette période. Or, des travaux récents portant sur les Canadiens-

français démontrent qu’une chute de la mortalité aux âges avancés est survenue

dans les générations successives de la fin du XVIIe siècle et du premier quart du

XVIIIe siècle (Gagnon et Mazan, 2009; Lacroix, 2009). Nos résultats rejoignent

ainsi ceux de Gagnon et Mazan (2009) et Lacroix (2009) puisque les individus de

ces générations constitueront essentiellement la population des personnes âgées

durant seconde moitié du XVIIIe siècle.

Les années de conflit au Québec ancien ayant culminé avec la Conquête bri-

tannique en 1759 ont été particulièrement défavorables à la survie des individus,

en raison des pertes au sein des miliciens et, surtout, des exactions commises

par l’armée britannique. En outre, suite à la défaite française, les administra-

teurs et leur personnel de soutien, les marchands et les artisans, sont retournés

en France. Comme ces personnes étaient essentiellement citadines, il en a ré-

sulté une hausse de la proportion de la population vivant en milieu rural chez les

Canadiens-français. Comme la mortalité était plus faible à la campagne que dans

les villes, ces facteurs pourraient ainsi expliquer l’accroissement de la durée de vie

la plus commune des Canadiens-français entre 1740-1754 et 1785-1799. L’urbani-

sation massive ultérieure de la colonie, dès le début du XIXe siècle, a pour sa part

contribué à la détérioration des conditions de vie et potentiellement à la survie

des individus. Cette dernière information suggère que le rythme d’augmentation

de l’âge modal au décès prévalant chez les Canadiens-français durant la seconde

moitié du XVIIIe siècle pourrait s’amenuiser après 1800.
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Le travail de reconstitution de la population canadienne-française effectué

par l’équipe du PRDH se poursuit et nous permettra éventuellement d’étendre

notre analyse de l’évolution de la durée de vie modale jusqu’à la fin du XIXe

siècle. De pair avec les données provenant de l’État civil, qui débute en 1926 au

Québec, un portrait en continuum de la longévité des adultes québécois pourra

ainsi pratiquement être dressé avec ces nouvelles données historiques. D’ailleurs,

une étude récente qui repose notamment sur les données de l’État civil québécois

nous révèle que l’âge modal au décès au Québec au début des années 1930 se

situait à 77,5 ans environ chez les femmes et à un peu plus de 76 ans chez les

hommes (Ouellette et al., 2010). Voilà qui suggère également que le rythme auquel

l’âge modal au décès a augmenté durant la seconde moitié du XVIIIe siècle au

Québec ancien ne sera probablement pas maintenu tout au long du XIXe siècle.

Pour l’instant, il est cependant impossible de savoir si l’âge modal continuera

d’augmenter à un rythme moindre durant le XIXe siècle, s’il stagnera, ou encore

s’il diminuera.

Enfin, bien que le RPQA soit une source de données historiques exemplaire,

des comparaisons avec d’autres sources permettant le suivi de populations du

passé durant plusieurs années sont souhaitables. En raison des conditions de vie

particulières de la population du Québec ancien durant la seconde moitié du

XVIIIe siècle, le potentiel de généralisation de nos résultats relatifs à la durée

de vie modale des Canadiens-français demeure effectivement difficile à évaluer.

L’analyse des données de la Human Mortality Database (2010) constitue une

avenue intéressante à ce sujet. Parmi les 37 pays inclus dans cette grande base

de données internationale, dix d’entre eux comportent des données qui remontent

jusqu’au XVIIIe siècle. La qualité de ces données historiques semble acceptable,

quoique loin d’être équivalente à celle dont jouissent les données du RPQA.
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CONCLUSION

La baisse remarquable de la mortalité observée au cours du XXe siècle dans

toutes les régions du monde, en particulier dans les pays développés, a fait en

sorte qu’une proportion de plus en plus importante de personnes atteint des âges

avancés. Cette thèse portant sur le thème de la longévité des adultes s’est inté-

ressée spécifiquement au suivi fin et détaillé des changements survenus dans la

répartition des décès selon l’âge chez les personnes âgées. Pour ce faire, nous avons

d’abord proposé une approche de lissage non paramétrique novatrice reposant sur

les P-splines, qui s’avère parfaitement adaptée à un tel objectif. En effet, cette ap-

proche a le grand avantage de tirer entièrement profit de la régularité du profil de

la mortalité selon l’âge et possiblement selon les années de calendrier également.

Elle permet ainsi un relâchement des hypothèses relatives à la structure des don-

nées, autrement requises, et mène à une expression précise de la mortalité, telle

que décrite par les données observées. Par conséquent, l’estimation des indica-

teurs de tendance centrale et de dispersion des décès résumant la distribution des

décès selon l’âge, en particulier l’âge modal au décès, est réalisée dans un contexte

de modélisation très flexible. Les P-splines offrent donc une excellente alternative

aux méthodes statistiques paramétriques plus rigides habituellement utilisées, qui

sont susceptibles d’exercer une influence sur l’estimation des indicateurs.

Grâce à cette nouvelle approche ainsi qu’aux données de la Human Mortality

Database, nous avons pu analyser de près les changements survenus récemment

en matière de répartition des décès aux grands âges au sein d’un sous-ensemble

de quatre pays à faible mortalité : le Canada (1921 à 2007), les États-Unis (1945

à 2006), la France (1920 à 2007) et le Japon (1947 à 2008). À la lumière de nos
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résultats, certains d’entre eux auraient depuis peu franchi l’ère de la compression

de la mortalité aux grands âges, soit l’ère durant laquelle les décès au sein des

personnes âgées tendent à se concentrer dans un intervalle d’âge progressivement

plus court. Effectivement, depuis le début des années 1990 au Japon, l’âge modal

au décès continue d’augmenter alors que le niveau d’hétérogénéité des durées de

vie au-delà de cet âge demeure inchangé. Ces résultats suggèrent que dans ce pays,

nous assistons depuis quelques années à un déplacement de l’ensemble des durées

de vie adultes vers des âges plus élevés, sans réduction parallèle de la dispersion

des décès aux grands âges. Une telle situation serait d’ailleurs en conformité avec

le shifting mortality scenario, soit un régime où la mortalité adulte est décalée

vers des âges progressivement plus avancés avec le temps, sans toutefois que le

profil selon l’âge soit modifié. Ajoutons qu’en France et au Canada, les femmes

affichent aussi de tels développements depuis le début des années 2000.

Ces constats rejoignent ceux des travaux parus dernièrement sur le sujet, sug-

gérant que quelques pays à faible mortalité pourraient maintenant être en phase

de transition entre le régime de compression de la mortalité aux grands âges et le

shifting mortality scenario. Notre étude est cependant celle qui offre le suivi le plus

précis de ces changements récents en matière de mortalité. À titre d’exemple, elle

est la première à clairement démontrer que l’augmentation soutenue et marquée

de longue date de l’âge modal au décès s’effectue à un rythme considérablement

moindre chez les Japonais et Japonaises depuis les années 2000. Ces résultats

seraient-ils l’indication d’une limite à l’augmentation de la durée de vie modale

au Japon ? Il s’agit là d’une question importante puisque depuis quelques décen-

nies, le Japon constitue la référence parmi les pays à faible mortalité. À notre

avis, la stabilité remarquable avec laquelle l’âge modal au décès a augmenté du-

rant la seconde moitié du XXe siècle porte à croire que malgré le ralentissement

notable enregistré ces dernières années, l’accroissement de celui-ci se poursuivra

au cours des prochaines années chez les deux sexes au Japon. Le rythme auquel

l’âge modal au décès augmentera s’avère toutefois très difficile à prévoir. Ces

résultats démontrent bien l’utilité des P-splines pour les recherches futures. En

effet, la précision offerte par la méthode des P-splines demeurera un véritable
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atout pour le suivi des changements subtils, néanmoins potentiellement lourds en

conséquences, qu’afficheront les pays à faible mortalité dans les années à venir.

Nos travaux ont également permis de mettre en évidence le caractère inattendu

des changements survenus récemment aux États-Unis. Durant la dernière décen-

nie, l’âge modal au décès, soit la durée de vie la plus commune des adultes, a di-

minué de manière importante pendant plusieurs années consécutives chez les deux

sexes. L’explication de ces résultats n’est pas évidente. Plusieurs études ont déjà

souligné les inégalités socio-économiques profondes qui prévalent dans ce pays, de

même que les écarts majeurs relatifs aux régimes d’assurance que détiennent les

individus en cas de maladie, leur accès aux soins de santé et l’utilisation qu’ils en

font. Ces éléments offrent quelques pistes d’explication. La situation aux États-

Unis devra donc absolument être suivie de près au cours des prochaines années.

Une analyse des changements dans la répartition des décès chez les personnes

âgées selon le profil socio-économique serait notamment souhaitable puisqu’elle

pourrait améliorer notre compréhension actuelle de la dynamique récente de la

mortalité aux grands âges dans ce pays. Une analyse menée à une échelle géogra-

phique plus fine, telle celle réalisée pour le Canada et décrite ci-dessous, pourrait

également s’avérer très révélatrice.

La Base de données sur la longévité canadienne, une base « satellite » de la

Human Mortality Database, nous a permis d’entreprendre une analyse plus appro-

fondie au Canada et de mettre en lumière les disparités provinciales en matière

de mortalité adulte entre 1930 et 2007. Étant donné que certaines provinces ca-

nadiennes sont peu populeuses, la méthode de lissage par P-splines selon l’âge et

les années de calendrier (dite en deux dimensions) a été utilisée pour ces travaux.

Celle-ci consiste en une généralisation de la méthode de lissage par P-splines selon

l’âge (dite en une dimension) employée pour l’étude impliquant les quatre pays

à faible mortalité décrite ci-haut ; elle est particulièrement adaptée à l’étude de

populations de petite taille. La méthode de lissage par P-splines en deux dimen-

sions nous a ainsi permis de profiter pleinement du riche potentiel de la Base
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de données sur la longévité canadienne et d’obtenir des résultats cohérents pour

chacune des dix provinces canadiennes.

Malgré la baisse notable de la mortalité enregistrée dans toutes les provinces

depuis 1930, les trajectoires temporelles de l’âge modal au décès et de l’écart

type des âges au décès situés au-delà du mode nous ont révélé que les disparités

provinciales avaient à peine diminué au cours de la période étudiée. Ajoutons que

l’évolution de la durée de vie modale s’est effectuée à un rythme différent selon la

province, entraînant ainsi des changements de hiérarchie. Soulignons notamment

le rattrapage des provinces du centre du Canada, le Québec en particulier, et

la détérioration de la situation dans certaines provinces de l’Atlantique. Le cas

de Terre-Neuve-et-Labrador est spécialement préoccupant. En ce qui concerne

l’hétérogénéité des durées de vie adultes, nous avons constaté que les provinces

qui affichaient les niveaux d’écart type des âges au décès situés au-delà du mode

les plus élevés ces dernières années faisaient généralement partie des provinces

de l’Atlantique. À l’opposé, les provinces qui comportaient les niveaux les plus

faibles appartenaient plutôt à celles de l’Ouest du pays.

Alors que nos travaux portant sur quatre pays à faible mortalité ont révélé que

les Canadiennes semblaient avoir franchi tout récemment l’ère de la compression

de la mortalité aux grands âges, cette seconde étude, menée sous une perspective

géographique plus fine, nous permet de préciser davantage ce propos. En effet,

nous constatons que ce sont spécifiquement les femmes issues de provinces de

l’Ouest et du centre du pays qui semblent avoir amorcé leur transition entre le

régime de compression de la mortalité aux grands âges et le shifting mortality

scenario. Parmi les femmes des autres provinces, de même que les hommes de

toutes les provinces canadiennes, le scénario de compression de la mortalité aux

grands âges était cependant encore valide.

Bien que l’âge modal au décès ait pris une place prépondérante au sein des

études sur la longévité humaine au cours des dix dernières années, nos connais-

sances relatives à son niveau et à son évolution dans des populations du passé

demeurent très limitées. Ainsi, nous ignorons si l’âge le plus commun au décès chez
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les adultes a augmenté, diminué, fluctué ou s’il a plutôt eu tendance à demeurer

stable durant une très longue période de temps dans le passé. Ces informations

s’avèrent cependant essentielles à notre compréhension de la longévité des adultes.

Le Registre de la population du Québec ancien, une source exceptionnelle de don-

nées historiques reconnue pour sa couverture de la population du Québec ancien

et sa fiabilité, nous a permis d’apporter un nouvel éclairage sur la durée de vie

la plus commune des adultes au XVIIIe siècle. Plus précisément, nous avons pu

suivre la progression de l’âge modal au décès chez les adultes canadiens-français

durant la seconde moitié du XVIIIe siècle. Les résultats de notre analyse ont révélé

que l’âge le plus commun au décès parmi ces adultes a continuellement augmenté

entre 1740-1754 et 1785-1799. En effet, il est passé d’environ 73 ans à près de 76

ans chez les femmes et d’environ 70 à 74 ans chez les hommes.

Ces résultats, qui peuvent s’avérer surprenants à première vue, doivent cepen-

dant être situés dans le contexte particulier de la population canadienne-française

de l’époque. Rappelons, en premier lieu, que les années de conflit au Québec an-

cien ayant culminé avec la Conquête britannique en 1759 ont été particulièrement

défavorables à la survie des individus. En second lieu, les départs occasionnés par

la défaite française ont ensuite eu pour effet d’augmenter la proportion de la

population vivant en milieu rural chez les Canadiens-français. Comme la morta-

lité était plus faible à la campagne que dans les villes à cette époque, ces fac-

teurs pourraient expliquer l’accroissement de la durée de vie la plus commune des

Canadiens-français durant la période étudiée.

Ajoutons que l’urbanisation massive ultérieure de la colonie suggère que le

rythme d’augmentation de l’âge modal au décès observé chez les Canadiens-

français durant la seconde moitié du XVIIIe siècle pourrait s’amenuiser après

1800. Voilà également ce que laisse entendre la comparaison des résultats pour la

période 1785-1799 avec ceux issus de notre étude portant sur les provinces cana-

diennes ; les estimations de l’âge modal au décès au Québec du début des années

1930 se situent à 78 ans environ chez les femmes et à un peu plus de 76 ans chez

les hommes. En somme, bien que le Registre de la population du Québec ancien
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soit un véritable laboratoire de population, les conditions de vie particulières de

la population Canadienne-française durant la seconde moitié du XVIIIe siècle font

en sorte que le potentiel de généralisation de ces résultats relatifs à la durée de

vie modale demeure difficile à évaluer. Des comparaisons avec d’autres sources

de données, qui permettraient le suivi de populations du passé durant plusieurs

années, seraient grandement souhaitables.

Au terme de cette thèse, nous considérons qu’en plus de donner priorité aux

sujets déjà mentionnés ci-haut, les recherches futures sur le thème de la longévité

des adultes auraient également avantage à considérer les trois avenues suivantes :

exploiter tout le potentiel qu’offrent les P-splines, proposer des mesures de dis-

persion des décès aux grands âges plus raffinées et analyser les changements dans

la répartition des décès chez les personnes âgées selon les causes de décès.

En effet, bien que nos recherches aient démontré la pertinence de l’approche de

lissage par P-splines pour l’étude de la longévité des adultes, le potentiel de cette

méthode dans le contexte de l’analyse de la mortalité n’est pas encore exploité

à sa pleine capacité. Rappelons que par définition, cette méthode combine les

notions de B-splines et de fonction de vraisemblance pénalisée. Par conséquent,

si la pénalité utilisée dans le cadre de notre recherche avait été remplacée par

une pénalité spécifiquement adaptée à l’étude de la mortalité, l’approche par P-

splines se serait avérée encore plus utile pour nos travaux. Une telle pénalité nous

aurait entres autres permis d’évaluer l’ampleur du compromis effectué lorsque des

modèles de mortalité (ex. modèle logistique) sont utilisés plutôt que l’approche

de lissage par P-splines.

Ensuite, la proposition de mesures de dispersion plus raffinées, qui permet-

traient de dresser un portrait plus complet de l’hétérogénéité des décès aux grands

âges, s’avère pour sa part essentielle. En effet, des changements mineurs en matière

d’écart type des durées de vie au-delà de l’âge modal au décès peuvent refléter

des modifications énormes du nombre de personnes âgées et très âgées. Des me-

sures qui mettraient l’accent sur des changements dans la dispersion des décès
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survenant dans un voisinage plus ou moins rapproché de l’âge modal au décès,

tels les quantiles de la distribution des âges au décès, sont ainsi à privilégier.

L’analyse des changements dans la répartition des décès chez les personnes

âgées selon les causes de décès est quant à elle pertinente puisque jusqu’à présent,

nous ignorons si le shifting mortality scenario vers lequel certains pays à faible

mortalité semblent se diriger s’accompagnera d’un report ou d’un allongement

des épisodes de morbidité et d’invalidité. Ainsi, dans l’éventualité où la mortalité

adulte serait effectivement décalée vers des âges progressivement plus avancés au

fil du temps, sans modification du profil selon l’âge, les épisodes de morbidité et

d’invalidité seraient-ils également décalés ou occuperaient-ils plutôt une part plus

importante de la durée de vie typique des personnes âgées ?

Si les recherches futures donnent effectivement priorité à ces différents sujets,

elles devraient largement contribuer à l’amélioration de notre compréhension de

la dynamique des changements dans la répartition des décès chez les personnes

âgées.
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