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ETUDE DES DISTRIBUTIONS DEPARTEMENTALES
DE LA FECONDITE

Paul DAMIANI
INSEE, ancien secrétaire général des Sociétés de Statistique

Hélene MAassE
INSERM

Dans cet article, on a analysé les distributions départementales d’un indice
de fécondité & différents recensements, entre 1861 et 1982. On a constaté que
ces distributions étaient la somme de deuz distributions normales. On en a
déduit Uexistence de deux populations caractérisées l’une par une fécondité
de jeunesse, l’autre par une fécondité d’dge mir. A partir de ces résultats,
on a défini un indicateur de tendance de la fécondité li€ a la probabilité de
coincidence des structures expérimentale et théorigque, de la population.

In this paper, we analyse the distributions by French “departement” of an
index of fertility, at different census from 1861 to 1982. We find that they are
sum of two normal distributions. We infer that there are two populations with
a fertility of youth for the one and a fertility of older for the other. From these
results, we define an indezx of evolution of fertility linked with the probability
of coincidence between experimental and theoretical structures of population.

INTRODUCTION

Dans cette étude, nous avons essayé d’ajuster des lois de probabilité
connues sur les distributions départementales d’un indicateur de la fécondité.

Dans un travail précédent [1], nous avions réalisé un tel ajustement sur
les taux de mortalité. Nous avions constaté que la distribution des valeurs
départementales de ces taux était la somme de deux lois log-normales. Nous
montrerons, dans cet article, que la distribution de I’indicateur de fécondité
étudié peut étre considéré comme la somme de deux lois normales, faisant
.ainsi apparaitre ’existence de deux populations de fécondité différente. Nous
essaierons d’expliquer, ensuite, ce résultat.. Nous en déduirons, enfin, un
indicateur d’évolution de la fécondité.
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DEFINITIONS

Les indicateurs de fécondité sont calculés par 'INSEE (Institut national
de la statistique et des études économiques) & partir des effectifs par dge des
femmes, obtenus & chaque recensement, et du nombre de naissances vivantes
au cours d’une période, de 3 ans en général, entourant ce recensement. Il s’agit
des naissances vivantes comprenant les enfants déclarés vivants et les enfants
nés vivants mais morts avant la déclaration 3 1’état-civil; ces naissances sont
classées suivant le lieu de domicile de la mére. Des valeurs de ces indicateurs
sont estimées annuellement, entre chaque recensement.

Les principaux indicateurs calculés sont les suivantes :

— tauz de fécondité par dge : rapport du nombre de naissances vivantes
issues des femmes d’un groupe d’ige donné & Deffectif de ces femmes,

— somme des naissances réduites : c’est le nombre d’enfants que mettraient
au monde, au cours de leur vie, une génération de femmes, non soumises
a Veffet de la mortalité, qui aurait & chaque age la fécondité observée
pendant la période considérée. On obtient cet indicateur en faisant la
somme des taux de fécondité par age,

— tauz brut de reproduction : c’est le nombre moyen de filles par femme. Cet
indicateur s’obtient en multipliant le précédent par le taux de féminité
des naissances, c’est-a-dire la proportion des naissances du sexe féminin
par rapport & ’ensemble des naissances. Ce taux reste pratiquement
constant dans le temps [2]; il est pris égal & 0,488,

— tauz net de reproduction : c’est le nombre de filles que mettraient au
monde, au cours de leur vie, une génération de femmes ayant & chaque
age la mortalité et la fécondité observées pendant la période considérée,

— nombre moyen d’enfants par femme : s’obtient en appliquant, & une
génération fictive de femmes, les taux de fécondité d’une période
considérée. Deux calculs sont possibles suivant qu’on tient compte ou
non de la mortalité. Dans le cas ol la génération de femmes n’est pas
supposée soumise & la mortalité, on retrouve la « somme des naissances
réduites » définie précédemment.

DONNEES DE BASE

Nous avons analysé, dans cet article, les distributions départementales de
la somme des naissances réduites. Les valeurs de cet indicateur sont publiées
par ’INSEE & l’occasion de chaque recensement de 1946 a 1982 [3]. Pour la
période antérieure, nous avons utilisé les évaluations de P. Depoid pour les
années 1861, 1891, 1911, 1931 [4].
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ANALYSE DES DISTRIBUTIONS DEPARTEMENTALES

Nous disposons, pour une date donnée, de la distribution D des valeurs
départementales de la somme des naissances réduites, notée y.

Nous constatons que l’ajustement d’une loi simple de probabilité sur la
distribution D n’est pas satisfaisant. Nous obtenons un meilleur résultat en
considérant que cette distribution est la somme de deux distributions suivant
chacune une loi normale, D; et Ds. Nous appellerons D; la distribution de
moyenne m; la plus faible et Dy celle de moyenne my la plus forte.

L’ajustement se fait par une méthode d’approximations successives (voir
annexe 1). Nous déterminons, ainsi, I'importance relative et les valeurs ca-
ractéristiques des distributions composantes D, et Ds.

Nous en déduisons que la population générale P se décompose en deux
populations P; et P, pour chacune desquelles la distribution de la somme
des naissances réduites suit une loi normale. La répartition des effectifs des
populations P; et P, par rapport 3 la population générale ainsi que les valeurs
moyennes de la fécondité de ces populations sont celles trouvées pour les
distributions D; et D,.

Résultats. 11 convient de signaler que les résultats trouvés doivent étre
considérés comme des approximations, par suite des erreurs d’ob-
servation et de la méthode employée.

1. Le tableau I fournit I’évolution de 1861 & 1982 de la proportion 6; des
effectifs de D; par rapport & D. Il indique également les valeurs des
moyennes m;, mo et des écart-types s;, s2 des distributions D; et D5,
ainsi que la moyenne y de D.

La proportion 6; augmente de 1861 & 1931 et passe de 0,55 & 0,65.
Aprés la 2° guerre mondiale, elle part d’une valeur plus faible égale &
0,49, en 1946, pour atteindre 0,55 en 1982; mais cette croissance n’est
pas réguliére, on observe, en effet, deux maximums en 1954 (8; = 0, 56)
et en 1968 (8, = 0, 55).

Les variations dans le temps des moyennes de D; et D, suivent celles de
la moyenne de D. Les valeurs de m, et mq représentent respectivement,
en moyenne, 94% et 111% de la valeur de y.

Les graphiques 1 et 2 illustrent 1’évolution dans le temps, respectivement,
de la moyenne de la distribution D et de I'importance relative 6, de la
distribution D;.

2. Le tableau II est relatif au recensement de 1982. Il donne ’importance
relative des effectifs estimés, par rapport & 'effectif total, de chaque
classe de valeur de y, pour les distributions D;,D; et D. 11 fournit
également, pour la classe j, ’'importance relative 8;; de I'effectif de D;
par rapport 3 Deffectif total de la classe.
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des distributions Dy, Dy et D.

TABLEAU 1
Evolution dans le temps des caractéristiques

Distribution D; | Distribution Dy | Distribution D |Importance
relative de
Date | Moyenne | Ecart- | Moyenne | Ecart- Moyenne D,
type type
my 81 ma 2 y 61
1861 3,09 0,33 3,79 0,31 3,46 0,55
1891 2,73 0,39 3,34 0,52 3,03 0,59
1911 2,43 0,36 2,84 0,35 2,54 0,60
1931 2,24 0,29 2,72 0,20 2,42 0,65
1946 2,78 0,24 3,34 0,28 2,97 0,49
1954 2,54 0,22 3,12 0,17 2,69 0,56
1962 | 2,72 0,19 3,16 0,22 2,83 0,53
1968 2,48 0,22 2,89 0,18 2,59 0,55
1975| 1,90 0,17 2,04 0,19 1,95 0,54
1982 1,75 0,11 1,99 0,09 1,88 0,55
TABLEAU II

Fréquences estimées des distributions D, Dy, Dy
et importance relative de D;, suivant la fécondité, en 1982.

Somme des Fréquences estimées Importance
naissances réduites relative de D,
D, Dy D
Ys fi | fa £ 01
Moins de 1,60 0,0495 € 0,0495 1

1,60 — 1,69 0,1302 | 0,0002 | 0,1304 0,998
1,70 - 1,79 0,1896 | 0,0067 | 0,1963 0,966
1,80 - 1,89 0,1307 | 0,0603 | 0,1910 0,684
1,90 - 1,99 0,0429 | 0,1726 | 0,2155 0,199
2,00 - 2,09 0,0066 | 0,1589 | 0,1655 0,040
2,10 - 2,19 0,0005 | 0,0468 | 0,0473 0,011
2,20 - 2,29 € 0,0044 | 0,0044 €
2,30 - 2,39 € 0,0001 | 0,0001 €
Ensemble 0,5500 | 0,4500 | 1 0,550

€ : valeur inférieure & 5.107%.
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GRAPHIQUE 1
Evolution du nombre moyen de naissances
réduites et de l’indicateur de tendance
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GRAPHIQUE 2
Evolution de Iimportance relative de la distribution Dy
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INTERPRETATION DES RESULTATS

Pour essayer d’expliquer la signification des deux distributions trouvées,
nous avons cherché les facteurs présentant une forte liaison statistique avec la
fécondité.

De nombreuses études ont mesuré ’action de différents indices tels que :
urbanisation, milieu social, mesures biométriques, etc [5]. Parmi ces indices,
nous avons retenu des indicateurs de structure de population, dont 1’action
parait la plus prononcée.

Indices de Easterlin et Leridon

H. Leridon a signalé [6] les travaux d’un économiste américain R. Easterlin
qui a proposé I’indice suivant : rapport de 'effectif du groupe d’age 35-64 ans
a celui du groupe d’dge 15-34 ans de la population masculine. Ces groupes
d’age caractérisent respectivement le flux de sortie et le flux d’entrée sur le
marché du travail. L’évolution de cet indice, pour la période 1940-1976, est
comparable & celle du nombre de naissances réduites pour les Etats-Unis et
I’Australie. Les résultats sont moins bons pour le Canada et 1’Angleterre.

H. Leridon a vérifié cette concordance pour la France, pour la période
1946-1976 (coefficient de corrélation égal 3 0,92). Il a proposé un autre indice :
rapport de I’effectif du groupe d’4ge 60-64 ans a la moitié de 1’effectif du groupe
d’age 15-24 ans de la population masculine. Il a trouvé que les variations de cet
indice coincident avec celles du nombre de naissances réduites mais seulement
& partir de 1958.

De notre coté, nous avons constaté que les corrélations entre ces deux
indices et le nombre de naissances réduites, calculées sur les données régionales
de 1982, étaient fortes et négatives dans les deux cas (r = —0, 81 pour ’indice
Easterlin, r = —0, 70 sur I’indice Leridon).

Autres indices de structure proposés

Nous avons essayé, plus simplement, comme indices de structure, les
proportions de population des différents groupes d’age, pour chaque sexe et
pour les deux sexes réunis. La liaison statistique a été mesurée sur les données
régionales de 1982.

Les corrélations les plus fortes avec y ont été trouvées pour les deux indices
suivants : pg; et pga, proportions observées des groupes d’age 45-64 ans et
0-19 ans pour la population totale.

Le coefficient de corrélation est négatif avec pg; (r = —0, 82) et positif avec
Po2(r = 0,89).
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Signification des fécondités des populations P, et Py

Nous trouvons également des corrélations fortes entre #; et chacun des
indices po; et po2- Le coeficient de corrélation est positif avec po;(r = 0, 78) et
négatif avec poo(r = —0,87). Autrement dit, la proportion 6, de la population
P, est, respectivement, d’autant plus élevée ou d’autant plus faible que la
proportion du groupe d’age «45-64 ans» ou «(0-19 ans » est plus forte.

Ces résultats permettent de proposer la signification suivante des fécondités
des populations P; et P;. La fécondité de P, représenterait surtout celle de la
jeunesse, la fécondité de P, serait principalement celle de ’dge mir.

Il convient de remarquer que les groupes d’dge indiqués doivent é&tre
considérés comme des valeurs approximatives des groupes d’age réels cor-
respondant & ces fécondités.

APPLICATION : RECHERCHE D’UN INDICATEUR DE TENDANCE

Compte tenu des résultats trouvés, les proportions observées po; et pyo des
groupes d’age 45-64 ans et 0-19 ans de la population totale doivent entrer dans
la composition d’un indicateur de ’évolution dans le temps de la fécondité.

Nous avons pensé que devaient intervenir également les proportions théo-
riques p; et po de ces mémes groupes d’ige, calculées & partir des tables de
mortalité aux dates considérées (voir annexe 2).

Nous avons ajusté, sur les données de 1861 & 1982, un modele de régression
linéaire entre y et des combinaisons de ces variables. Les conclusions obtenues
sont les suivantes :

~ il faut éliminer les valeurs correspondant & ’année 1946, qui semblent

aberrantes,

— on peut remplacer, sans diminution appréciable de la qualité de ’ajus-

tement, les proportions observées et théoriques par leurs sommes :
Do = Po1 + Po2 et p=p1 + P2,

— la combinaison de variables la plus simple, qui donne une des meilleures

corrélations, est le produit : u = ppy.

Le modele de régression obtenu est :

y=a+bute
avec : a=-5,1091
b = 26,9010

Le coefficient de corrélation est égal 4 0,94.

C’est I'indicateur é calculé & partir de ce modele : § = a + bu, que nous
proposons comme indicateur de tendance de la fécondité.

Le tableau IIT donne les variations dans le temps des proportions observées
et théoriques, py et p, ainsi que de u et 6. Il s’agit de valeurs arrondies
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4 2 décimales a partir de calculs réalisés avec 4 décimales. L’évolution de
Pindicateur de tendance § est reproduite dans le graphique 1.

Signification de lindicateur de tendance §

La variable py est égale & la probabilité de faire partie pratiquement du
groupe d’dge «0-19 ans» ou «45-64 ans». La variable p est la probabilité
théorique du méme événement, cette probabilité étant calculée & partir des
observations. Le produit u = pp, représente donc la probabilité de faire partie,
pratiquement et théoriquement, de ces mémes groupes d’age.

Les probabilités p et py étant élevées (supérieures & 0,5), nous pouvons
admettre que v mesure la probabilité de coincidence des deux structures,
expérimentale et théorique, de la population.

La relation trouvée indique donc que la fécondité augmente d’autant plus
que la structure observée se rapproche de la structure théorique; inversement,
la fécondité diminue d’autant plus que la structure observée s’écarte de la
théorique.

CONCLUSION

On a montré, dans cette étude, que la population générale pouvait &tre
divisée en deux populations, pour chacune desquelles la distribution de la
fécondité suit une loi normale. La fécondité de la population de moyenne la
plus faible pouvait étre considére comme étant celle de 1’dge miir, la fécondité
de l’autre population étant celle de la jeunesse.

On en déduit un indicateur de tendance de la fécondité, fonction linéaire
de la probabilité de coincidence des structures expérimentale et théorique, de
la population générale. On montre ainsi que ’augmentation de la fécondité va
de pair avec le rapprochement de ces deux structures.

ANNEXES

1. Méthode d’ajustement

Les valeurs de la variable y sont regroupées en classes. Les effectifs des
distributions D, Dy, Dy sont notées nj,n1j,n9; pour la classe j et n,n1,n9
pour ’ensemble.

Ona:
nj = N1 + Ngj

n=mn; +ng

La proportion de ’effectif de D; par rapport & D est notée :



ETUDE DES DISTRIBUTIONS DEPARTEMENTALES 77

015 = ny;j/n; pour la classe j,
61 = n1/n pour l'ensemble.

Pour une distribution D 3 ajuster, on se donne #, ainsi que la répartition
des effectifs n;; de D;, pour les classes correspondant aux valeurs les plus
faibles de y. Par ajustement d’une droite de Henri sur ces données, on estime
les effectifs ny; de D; pour toutes les classes. On en déduit les effectifs de D
par classe en effectuant les différences entre l’effectif total et D’effectif estimé
de D;. On ajuste une droite de Henri, par la méthode des moindres carrés, sur
les effectifs de Do, ainsi trouvés. On en tire une estimation des effectifs ny;.
On compare la distribution observée avec la somme des distributions estimées,
en calculant la somme des carrés des écarts par classe.

On recommence ces opérations pour plusieurs valeurs de 6; et plusieurs
répartitions de départ des effectifs de D;. On conserve la structure qui donne
la valeur la plus faible & la somme des carrés des écarts.

On vérifie que la somme des distributions estimées ne differe pas signifi-
cativement de la distribution observée, au niveau de confiance de 95%, en
calculant la valeur du chi-deux correspondante.

Les résultats obtenus doivent étre considérés comme des valeurs approchées.
On constate, en effet, que la somme des carrés des écarts varie trés peu pour
de faibles variations de 6, et des effectifs supposés de D; au début des calculs.

2. Calcul des populations théoriques

Une table de mortalité, établie &4 un moment donné, s’obtient en appliquant
4 une génération fermée fictive les probabilités de déces par dge observées &
cette date. Cette table fournit, en particulier, le nombre de survivants I; et
I’espérance de vie e, 3 ’dge z.

La population théorique comprise entre I’dge x et 1’dge x + h, calculée
d’apres la table, a pour effectif :
P(z,z+h) =lzeq — lorheztn
En particulier, la population totale de la table est égale & :

Po = loeo

On en déduit la proportion de la population théorique d’age compris entre
z et ¢ + h, par rapport & la population totale :

p(z,z+ h) = P(z,z+h)/Py
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