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期間出生力の生命表分析：シンガポール，1980～2015年

菅 桂 太

Ⅰ．課題

シンガポールにおける期間出生力の変動は総数では出生関連政策の変更が行われたタイ

ミングと概ね符号しているが，民族によって変動パターンは大きく異なりマレー系の変動

は政策導入タイミングとは必ずしも一致していない．また，1987年以後に導入された限定

的な出生促進策や2001年以後導入されているより積極的な政策は中国系の人口のカンタム

の増加を促す影響を及ぼした可能性がある一方で，マレー系の人口に対する政策効果は限

定的であった可能性が指摘されている（Suga2012）．このような期間出生力変動パター

ンと政策導入タイミングの関連を検討するため，菅（2012）は1980年から2010年の毎年に

ついて初婚と既往出生数の状態に関する多相生命表を民族別に構築し，比較検討した．そ

の結果，シンガポールでは初婚と既婚出生力両者の変動パターンが民族間で異なっており，

とくに，2004年以後の積極的な出生促進政策が導入された期間においては，中国系の人口

では既婚出生率が一時的に上昇し，結婚力指標も堅調に推移しているのに対し，マレー系

の人口では既婚出生力の低下の背後で結婚力の低下がより急速に進んでいることを指摘し

ている．シンガポールでは2001年により積極的な出生促進政策である「結婚と家族形成支

援パッケージ（MarriageandParenthoodPackage）」が導入され，2004年，2008年，

2013年，2015年にこの結婚と家族形成支援パッケージは強化されているが，合計出生率は

2000年代の前半以後1.2程度の水準で停滞している．本稿では，菅（2012）の手法による

多相生命表分析を用いて，分析対象期間を2015年まで延長したうえで，期間出生力変動に
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シンガポールの期間出生力の変動は総数では出生関連政策が導入されたタイミングと概ね符合す

るが，民族間で大きな差がある．中国系の人口で出生促進政策の導入タイミングと期間出生力の変

動タイミングが符合するのに対し，マレー系では異なる．このような期間出生力変動パターンと政

策導入タイミングの関連を検討するため，1980年から2015年の毎年について初婚と既往出生数の状

態に関する多相生命表を構築し，比較検討した．

その結果，シンガポールでは初婚と既婚出生力の変動パターンに民族間で類似性と異質性がある

ことがわかった．とくに，2001年以後の積極的な出生促進政策（MarriageandParenthood

Package）が導入された後の期間においては，中国系の人口では既婚出生率が上昇し，結婚力指標

も堅調に推移していた．マレー系では2010年までは既婚出生力の低下の背後で結婚力の低下がより

急速に進んで来たが，2010年以後は中国系と同様に既婚出生力が回復していることがわかった．



おける初婚と既婚出生力の寄与を分解し，民族別の期間合計出生率変動のパターンとその

背後にある結婚力及び既婚出生力変動を，中国系とマレー系の別に検討することを目的と

する．

次項ではシンガポールの出生力分析において利用可能なデータについて，利用にあたっ

ての留意点を含めて紹介する．その後，多相生命表作成のための考え方と民族別の期間出

生力変動のパターンを記述するための指標を導入する．そして，これらの指標を用いて中

国系とマレー系の別に分析結果を示す．最後にまとめる．なお，多相生命表作成の技術的

な方法については補論にまとめて掲げた．本研究は，菅（2012）が基になっており，菅

（2017）の分析を改変したものである．

Ⅱ．データ

本稿で扱う出生の多相生命表の状態は，［未婚，既婚×｛無子，1子，2子，3子，4

子以上｝］とした．出生の生命表分析を行うためには，この状態別人口（状態間遷移確率

行列の分母）と初婚・出生順位別出生数（同分子）が不可欠である．これら出生の多相生

命表を作成するために必要なデータのうち，シンガポールにおいて利用可能なものを表1

に示す．

状態間遷移確率行列を計算する分母については1980年以後のセンサスから配偶関係別女

子数と既往出生数別既婚女子数が民族別年齢5歳階級別に利用可能である．このため，こ

こでは1980年以後を分析対象期間とした．なお，シンガポールでは1990年以後のセンサス
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表１ シンガポールの男女年齢（５歳）階級別，民族別の結婚と出生に関する人口学的データ

項目 利用可能な年次 出典

総人口 1968～1990年各年 YearbookofStatisticsSingapore，SingaporeCensusof
Population(1970,'80,'90)

在住人口 1990年以後各年 YearbookofStatisticsSingapore，SingaporeCensusof
Population(1990,2000,'10),GeneralHouseholdSurvey
(1995,2005,'15)

配偶関係別人口 1970,'80,'90,'95,
2000,'05,'10,'15

SingaporeCensusofPopulation(1970,'80,'90,2000,'10),
GeneralHouseholdSurvey(1995,2005,'15)

既往出生数別既婚女子
人口注1

1980,'90,2000,
'10,'15

SingaporeCensusofPopulation(1970,'80,'90,2000,'10),
GeneralHouseholdSurvey(2005,'15)

出生順位別出生届出数 1967年以後各年 ReportontheRegistrationofBirthsandDeaths
Statistics注3

制度別注2結婚件数 1957年以後各年 ReportontheRegistrationofBirthsandDeaths,
MarriagesandPersons(1957～65),Reportonthe
RegistrationofBirthsandDeaths,Marriagesand
Persons(1966～79),StatisticsonMarriages(1980～83),
StatisticsonMarriagesandDivorces(1984～)

※表には1980年以降継続して利用可能なものを示す．
注1）1970年については，男女年齢5歳階級別と民族別年齢10歳階級別に得られる．
注2）女性憲章（Women'sCharter）とイスラム法（Muslim）の別．初婚件数については，男女年齢5
歳階級別，制度別に得られるが，年齢別民族別には得られない．
注3）1979年以前は報告書のタイトルが若干異なる．



のほとんどがシンガポール在住者（シンガポール市民及び永住権保有者）を対象としてお

り，既往出生数別既婚女子数も在住人口のものである．また，分母に関わりのある女子人

口は毎年6月末の推計人口が利用可能であるが，1990年以後は在住人口を対象とした推計

になっている．

状態間遷移確率行列の分子のうち，まず出生数については人口動態統計から母の年齢5

歳階級別民族別の出生順位別出生数が1980年以後毎年利用可能である．シンガポールの婚

外出生数（ひとり親の出生数）が全出生に占める割合は，統計が利用可能な1996年0.9％

から2010年の1.5％へ微増しているものの（2015年は1.0％），同期間の日本の1.3～2.3％と

比べても低い水準にあり婚外出生の存在は無視して差し支えないだろう．しかしながら，

この出生数はシンガポール在住者以外の出生も含むことに留意が必要である．外国人の出

生数が全出生数に占める割合は1980年から1996年までは4％未満であったが，2001年から

2006年は5％台，2007年に6％を超えると2010年は7.5％，2013～2015年は10.1～10.3％に

なっており，近年急速に増加している．一方，シンガポール在住者の出生数のみを用いて

算出された公式の合計出生率と本稿で利用する外国人の出生も含むシンガポールにおける

総出生数に基づく合計出生率を比較すると，1980～2015年の差の平均は0.08（最大は2015

年の0.18）で，外国人の出生の増加を受けこの差は増加傾向にあるものの，両者の時系列

相関係数は0.9926であり変動パターンは十分に把握できると考えられる．さらに，民族別

にみると，1980～2015年の公式の合計出生率と外国人の出生も含む合計出生率の差は中国

系で平均0.03（最大0.05），マレー系で平均0.04（最大0.10）であり，時系列相関係数は中

国系の0.9990とマレー系の0.9973である．シンガポールにおける主要民族以外の「その他」

の民族に，外国人の出生は相対的に多いと考えられる．したがって，外国人の出生数が状

態間遷移確率の分子のみに含まれるという不整合の問題は民族別にみればそれほど深刻で

はないと考えられる．

分子のうち初婚については，年齢5歳階級別初婚件数は結婚制度別には得られるが，年

齢 5歳階級別民族別には得られない．シンガポールにおける結婚制度は女性憲章

（Women'sCharter）とイスラム法（Muslim）にわかれており，2015年では全婚姻の80

％が女性憲章であり，女性憲章で婚姻した妻の77％が中国系であった（女性憲章で婚姻し

た妻の72％は中国系で夫も中国系，5％は中国系で夫は中国系以外）．20％を占めるイス

ラム法については妻の73％がマレー系である（イスラム法で婚姻した妻の58％はマレー系

で夫もマレー系，15％はマレー系で夫はマレー系以外）．ここでは，年齢別の制度別婚姻

件数に占める初婚の割合と制度別民族別結婚の年齢割合が独立であると仮定して推計した

年齢別民族別の初婚件数を用いる．ただし，この婚姻件数はシンガポール在住者以外の婚

姻も含むものである．外国人の婚姻数が全婚姻数に占める割合は1985年の1.4％から2000

年までは3％未満であったが，2001～2007年は2.8～3.7％，2008年に4.5％，2009年に5.6

％，2010年6.1％，2011年7.0％，2012～2015年は7.6～8.4％になっており，近年急速に増

加していることに留意する必要がある．しかしながら，出生の場合と同様に，外国人の婚

姻は「その他」の民族に相対的に多いと考えられるため，外国人の婚姻数が状態間遷移確
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率の分子のみに含まれるという不整合の問題は民族別にみればそれほど深刻ではないだろ

う．

なお，配偶関係別人口や既往出生数別既婚女子人口はセンサスによる場合でも，人口の

基本属性以外を調べるサンプル調査（1970年約10％サンプル，1980年と2000年約20％，

2005年約10％，2010年約20％，2015年約3％）である．このため，既婚率が極端に低い15-

19歳階級（1980年の既婚者は3,243人で年央人口の約2％，2010年は552人で0.4％）では

標本誤差によって安定的なハザードの推定が困難である．実際，2010年の15-19歳の出生

数は641で，年央の既婚者数552を上回り既婚ハザードが定義できない．ここでは20歳時の

状態を基数（radix）として20歳から49歳の多相生命表を作成した．具体的には，人口セ

ンサス実施年については15-19歳と20-24歳の状態分布の平均，その他の年次については年

齢別に線型補完した状態分布の平均を基数として用いた．

Ⅲ．出生の多相生命表の作成

シンガポールにおける出生促進政策の実施タイミング（1983～1986年の優性政策期，

1987～2003年の段階的出生促進政策期，2004年以後のより積極的な出生促進政策期）と期

間出生力変動を対応させ，かつ中国系の期間出生力変動に対する陰暦の寅年（子どもに縁

起の悪い年：1974年，1986年，1998年，2010年）や辰年（縁起のよい年：1976年，1988年，

2000年，2012年）の影響を分析するには，人口センサス実施年だけでなくその間の年につ

いても毎年の生命表を作成し検討する必要がある．このためには，センサスの中間年では

分母に用いる既往出生数分布がデータとして観測されないことが問題となる．ここでは，

毎年の人口と分子の初婚・出生数が観測されることを利用して，たとえば1980年のパリティ

分布と初婚・出生ハザードから1981年のパリティ分布を推定するというように，生命表の

作成と同時に毎年のパリティ分布を逐次モデル推定する．このようなモデル分析の一つの

利点としてシミュレーションが可能になるということがあげられる．本稿では［1］民族別

初婚ハザードを1980年の水準に固定した場合と，［2］民族別既婚出生力を1980年水準に固

定した場合を検討する．作成方法の詳細は稿末に付し，ここでは概略を述べる．

本稿の多相生命表の状態は，［未婚，既婚×｛無子，1子，2子，3子，4子以上｝］

（以下，状態1～状態6）であり，人口センサスによる20歳期首の状態分布を初期状態と

する．各年の多相生命表はPalloni（2001）による標準的な手法で作成した．多相生命表

を構築するには当該1年間の年央人口に対する初婚・パリティ別既婚出生ハザードがあれ

ばよい．ハザードは初婚数とパリティ別出生数をそれぞれ状態1～状態5の年央人口で除

すことで得られる．分子の初婚・パリティ別出生数及び女子人口は毎年観測されるので，

結局毎年の状態分布があればよい．

ところで，x～x+4歳の初婚・パリティ別既婚出生ハザードとは，（年央の満年齢x～

x+4歳人口に対し）期首x～x+4歳の状態iの人口が期末x+1～x+5歳の状態jへ異動す

る確率を与える．そこで，1980年センサスのx～x+4歳のパリティ分布に1980年のデータ
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から観測される初婚・パリティ別既婚出生ハザードを適用することで，1981年の年央の

x+1～x+5歳のパリティ分布を推計し，これをx～x+4歳に組み替えることを考える．

1980年の年央から1981年の年央への遷移を推定する際，厳密には1980年と1981年の初婚・

パリティ別既婚出生ハザードが必要であり，この推定は誤差を生じる．そこで，毎年の推

定値に誤差項を加えつつ，1980年を基準に次のセンサス（1990年）時の状態分布推定値を

得たら，新しいセンサスにおける状態分布に合致するよう誤差の平均を補正する．より具

体的には，誤差の平均（補正項）について0を初期値として，1980年の状態分布から1990

年の状態分布推定値を逐次求め，1990年センサスの状態分布の対数オッズ変換値と状態分

布推定値（補正項の関数）の対数オッズ変換値の残差二乗和を最小化するよう収束計算を

行った．最後にこのように求めた補正項を適用して1980年の状態分布から1990年の状態分

布を逐次解く．

その他の期間（1990～2000年，2000～2005年，2005～2010年，2010～2015年）の状態分

布についても，期首年のセンサスによる状態分布を基に期末まで同様に状態分布を推定し

た．

毎年の状態分布があれば，初婚・パリティ別出生数及び女子人口から初婚・パリティ別

既婚出生ハザードが計算でき，初婚と既往出生数の状態に関する多相生命表を作成するこ

とができる．作成した多相生命表関数 l
i
・

i
（20歳時状態別女子1,000人あたり・・,・・1・歳区

間の期首の状態がiの人の数）を用いて，期間出生表の50歳時未婚率や完結出生力（PAP），

既婚完結出生力（MPAP）に対応する次の指標を算出し検討する．なお，出生表の完結

出生力指標については，本稿でもSuzuki（2007），鈴木（2012）にならいPAP（Period

AverageParity）と呼ぶ．

PNM（50歳時未婚率）＝ l
1
50

1 ・1000
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Ⅳ．分析結果

1. シンガポールにおけるPAP，PNM，MPAPの推移：1980～2015年

分析対象期間である1980～2015年のTFRとPAPの推移を図1に示した．

総数（実線）ではTFRとPAPの差の最大値は0.22（1981年），平均0.09，時系列相関

係数は0.9800である．政策実施タイミングとの関連でも中国系のPAPは1986年まで低下

したのに対し，限定的な出生促進策が導入された1987年以後反転し，2004年以後より積極

的な出生促進政策が導入された以後の期間では低下のペースが緩やかになる等のTFRに

観察された変動パターンがPAPでも見られる．マレー系のPAPについても1986年から

1990年にかけて急上昇し，以後緩やかに低下，2000年以後は急速に低下しているという変

動パターンはおおむねTFRと同じである．

図2はパリティ別PAPを第1子，第2子，第3子，第4子以上の順に下から積み上げ

たものである．長破線（第3子までの積み上げ）と実線（全順位の積み上げ）の距離が第

4子以上のPAPに対応する．図2から中国系の1987年以後のPAPの反転は第2子と第

3子及び第4子以上の高次パリティの変化に起因しており，その後の緩やかな低下につい
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図１ 民族別TFRとPAPの推移：シンガポール，1980～2015年

図２ 民族別パリティ累積PAP：1980～2015年



ても第2子と第3子以上の低下の寄与が大きいが，1990年代後半以後は第1子の低下もみ

られる．マレー系についても同様で1980年代の大きな変化は第3子以上の高次パリティの

寄与が大きく，その後1990年代以後のPAPの変動には第2子と第3子以上の寄与が大き

いものの，2000年代後半以後には第1子の変動もみられる．

次に，図3には50歳時未婚率，図4では既婚完結出生力（MPAP）を民族別に見た．

中国系の人口では1986年寅年まで50歳時未婚率が上昇し1988年辰年にかけて低下，その

後1990年代は低調に推移するが，1997年から1998年寅年と1999年から2000年辰年にかけて

急上昇し，2009年から2010年寅年に再び急上昇している．マレー系の50歳時未婚率につい

ては，1982年から1984年にかけて上昇したあと，1980年代後半から1990年代はほぼ一定で

推移し，2004年から2010年にかけて急上昇したが，2010～2015年は低下していることがわ

かる．MPAPについては，PAPの変動パターンと概ね同様に推移してきた．中国系では

1980年の2.23から1986年寅年の1.77まで低下し，1988年辰年の2.23へ上昇，1990年以後緩

やかに低下し，2005年には1.47まで低下，2008年1.50へ回復するが2010年寅年は1.39であっ

た．その後，2012年辰年に1.54へ上昇するも，2015年は1.48であった．一方，マレー系で

は，1980年の2.40から1986年2.36まで同水準を推移し，1990年の2.73へ急上昇すると以後

緩やかに低下し2001年の2.56からは急速に低下し2007年に人口置換水準に達し2010年1.88

となった．その後，マレー系のMPAPは反転し，2015年は2.07であった．

民族格差に着目すると，中国系の人口では，1986年と1998年，2010年の寅年に50歳時未

婚率の上昇とMPAPの低下が見られ，1988年の辰年は50歳時未婚率の低下とMPAPの

上昇，2000年と2012年の辰年はMPAPと50歳時未婚率の上昇があり，寅年と辰年の影響

がある．このほかでは1990年代の50歳時未婚率の水準に対し，2001年以後の50歳時未婚率

の水準は高いという不連続な変化があるのに対し，1990年代以後のMPAPは相対的にス

ムーズに低下しており，2004年からは低下が緩やかになるという変化があった．一方，マ

レー系では2004年から2010年まで50歳時未婚率が急速に上昇して，MPAPも2000年代に

顕著に低下したのに対し，2010～2015年の50歳時未婚率は低下，MPAPは上昇している．
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図３ 民族別50歳時未婚率：1980～2015年 図４ 民族別MPAPの推移：1980～2015



図5では20～50歳の間の初婚と出生のタイミングの変化を見た．図5左が平均初婚年齢

（SMAM），図5右が平均第1子出生年齢（SMAC1）の民族別推移である．

まずSMAMについては，中国系では寅年と辰年の上下動を余所にすると，1988年の

25.7歳から緩やかに上昇を開始し，1999年に26.3歳になると，2000年代以後は晩婚化が加

速している．一方，マレー系では1984年と1986年に上下するが1980年の24.5歳から1992年

の24.2歳にかけてわずかに低下した後，上昇を開始して2001年に25.0歳になると晩婚化の

ペースは加速し，2010年の27.6歳まで中国系を凌駕する急速な晩婚化があった．2010～

2015年の直近では，中国系では晩婚化は継続しているが，マレー系のSMAMはほとんど

変化していない．SMAC1についても，中国系ではほぼ一貫して上昇しているが，マレー

系では1980年代から1990年代後半までは晩産化は非常に緩やかで，2000年代以後は急速に

上昇しおおむね一貫して晩産化が進んでいることがわかる．

このような変化が図 1の TFRと PAPの差の背後にはある．図 6は PAPに対する

TFRの比を見たものである．
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図５ 民族別のSMAMとSMAC1の推移：1980～2015年

図６ 民族別PAPに対するTFRの比の推移：1980～2015年



出生の生命表から計算されるPAPは，20歳状態分布を所与として当該期間の状態間遷

移確率から高年齢の状態分布が算出されるという点が，前年以前のコーホートの出生行動

の結果による高年齢の状態分布が反映されるTFRと異なる．晩婚化・50歳時未婚率上昇

と晩産化・無子化が進む過程において，高年齢層（年長コーホート）において当該期間に

観察される状態分布は当該期間の状態間遷移確率から算出される出生表の状態分布より低

次パリティが少なく，高次パリティに偏りやすい（パリティ分布効果Paritydistribution

/compositioneffect，Kohler-Ortega2002,2004）．年齢別人口を分母にする出生率はハ

ザードと状態分布の積であらわされるが，低次パリティでは観察される状態分布の方が出

生表のものより小さくなることから，観察される出生率は出生表の（女子1人あたり）出

生数より小さくなる１）．出生ハザードは普通パリティが進むほど小さくなるので，パリティ

合計のTFRはPAPより小さくなりやすい．

図6において中国系の比は1を下回っているが，1980～2015年の期間を通した全般的な

傾向としては，PAPに対するTFRの比は最近ほど大きくなっている．なかでも1984年

から1986年もしくは1988年にかけて上昇，1988年から1990年代は緩やかに低下，1999年か

ら2000年にかけて大きく上昇し，2000年代前半に低下したあと2000年代後半は緩やかに上

昇し，2009年から2010年にかけて再上昇している．マレー系の比は1980年から1990年にか

けて上昇したあと，1990年代は緩やかに低下し，2003年頃までと比べて未婚化と晩婚化が

加速した2004年以後急速に上昇，2009年をピークに未婚化・晩婚化の傾向が反転した2010

年以後低下している．このようにPAPのTFRに対する比は50歳時未婚率やSMAMの

動きと概ね符合しており，これまで図2～図5でみた変動パターンは大きな行動変化であ

ることがうかがわれる．なお，単純化した想定のもとでは晩産化・少産化が進むとき

TFRがPAPを超えることはないとされるが（Suzuki2007），マレー系の比が1を超え

るのには，ここでのPAPの計算で既婚×4子以上の分布に用いるウェイトに4を用いて

いるためPAPが過小であることの影響がある２）．2000年代ではマレー系では第3子以上

の出生率が低下するなかで図6の比は大きく上昇しており，2010年以後は第2子以上の出

生率が上昇するなかで図6の比は急速に低下していることになる．
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1）観察される出生率は出生ハザード×観察される状態分布を女子人口で除したもの，出生表の女子1人あたり

出生数は出生ハザード×出生表の状態分布を基数で除したものである．
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に比べ既婚･5子以上ありの分だけ小さい．一方，TFRの分子には第5子以上の出生数も含まれているため，

ここでのPAPはTFRと比べて第5子以上にまとめた分・・i・7 l
i
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i ・だけ過小である．1980～2015年の第5子
以上の合計出生率TFR5・を民族別にみると，中国系では1980～1982年に2～4％，1983～1990年は1～2％，

その後1％未満だが，マレー系では1980～1982年に21～22％，1984年以後10～14％の範囲で推移している．マ

レー系の結婚力・出生力は1980年から2000年頃までは目立って低下しておらず（図1～5），この間に深刻な

パリティ分布効果が発生したとは限らないものの，第5子以上の状態分布を適切に取り扱うことができるなら，

図6の比・TFR・PAP・の平均的な水準のマレー系と中国系の差は縮小するものと考えられる．



2. 結婚力と既婚出生力のPAPへの寄与

結婚力と既婚出生力のPAPへの寄与をみるため，前項の出生表を作成する際に，［1］

民族別初婚ハザードを1980年水準に固定する場合と，［2］民族別既婚出生力（状態3以上

への遷移確率）を1980年水準に固定する場合のそれぞれについて仮想的な出生表を作成し

た．［1］は初婚ハザードの変化の影響を除去した既婚出生力のみの時系列変動を示し，［2］

は既婚出生力の低下を除去した結婚力のみによる時系列変動となる．中国系とマレー系の

別にPAP，PNM，MPAPをみたのが図7から図9である．

なお，図中の実線は前項で検討した実績値，仮想的な出生表による［1］を角破線（初婚

ハザード一定），［2］を丸破線（出生ハザード一定）で示す．図8のPNMにおいては，［1］

は1980年水準の50歳時未婚率で概ね一定（20歳時未婚率の上昇分のみ変化）となり，［2］

は実績に合致する．一方，図9のMPAPについては，［2］のケースで既婚出生ハザード

を固定する場合でも初婚ハザードの変化によってMPAPは変化する．これは，未婚率が

上昇すると（結婚のタイミングが遅くなると），より高次のパリティに進まなくなるため

出生数が低下するという影響（出生の加齢効果Fertilityageingeffect，Kohler-Ortega

2004,岩澤・金子 2013）による３）．なお，水平線は1980年水準であり，水平線から［1］の

初婚ハザードを固定した場合と［2］の出生ハザードを固定した場合の仮想的な変動への差

は，それぞれ1980年水準と比べて既婚出生力［1］と結婚力［2］が低下したことによるPAP

やMPAPの低下幅を表す．

図7から中国系については2000年代までは［2］の出生ハザードを固定（既婚出生力の低

下の影響を除去）した場合の方が［1］の初婚ハザードを固定（結婚力の低下の影響を除去）

した場合より総じて大きく，既婚出生力の低下の影響が大きかったことがわかる．ただし，

［1］の初婚ハザードを1980年水準に固定した仮想的なPAPは2004年以後急速に，既婚出

生ハザードを固定する［2］に接近している．2004年以後の期間では，晩婚化・未婚化が

PAPを低下させており，仮に晩婚化・未婚化がなかったとした場合［2］のPAPはゆるや

かに上昇している．2009年に結婚力の低下と既婚出生力の低下がPAPを低下させる影響

はほぼ同程度の水準になり，2010年以後は結婚力の低下の方が既婚出生力の低下より

PAPを大きく低下させている．図9をみると，既婚出生ハザードが一定であったとして

も，晩婚化・未婚化によってMPAPは1999年の2.17から2015年の1.79へ低下していた．

仮に，初婚ハザードが1980年水準でこの間の結婚力の低下がない場合［1］，2015年の

MPAPは実績の1.48に対し1.88へ上昇する．

マレー系については，1980年代後半以後おおむね一貫して［2］の既婚出生力の低下の影

響を除去した場合の方が［1］の結婚力低下の影響を除去した場合より低い．ただし，マレー

系では先に検討したように2000年代前半までは結婚力の低下はほとんど起こっておらず，

2000年代前半まで［1］の晩婚化・未婚化がなかった場合のPAPは1990年代を通して緩や

かに低下するものの置換水準を上回る一方で，2000年代前半からは［2］の既婚出生力の低
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3）なお，西欧における超低出生研究に極めて大きな影響のあったKohler-Billari-Ortega(2002)は，この出生

の加齢効果のことを出生遅延とカンタムの相互作用（Postponement-quantuminteraction）と呼んでいる．



下の影響を除去するもの（既婚出生力を1980年の水準に固定し結婚力で変動するもの）が

急速に低下し実績とほぼ重なる．したがって，マレー系では1990年代の置換水準を上回る

PAPの水準には既婚出生力の上昇の影響が大きかったが，1990年代から2000年代を通し

既婚出生力が緩やかに低下する中で2000年代は結婚力の急速な低下に牽引されてPAPは

低下した可能性がある．そして，2010年以後は結婚力の低下が一段落し，既婚出生力の回
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図７ 民族別PAP実績と仮想PAPの推移：1980～2015年

図８ 民族別PNM実績と仮想PNMの推移：1980～2015年

図９ 民族別MPAP実績と仮想 MPAPの推移：1980～2015年



復でPAPは上昇していることがわかる．図9をみると，出生ハザードが1980年代水準で

一定で既婚出生力低下の影響を除去する場合［2］でも，晩婚化・未婚化によってMPAP

は1990～1992年の2.47から2010年の1.96へ低下しており，初婚ハザードが1980年水準で一

定で結婚力の低下がない場合［1］，2010年のMPAPは実績の1.87に対し2.20へ上昇する．

また，2010年以後は既婚出生力の回復と相まって，結婚力の低下がない場合［1］の2015年

のMPAPは実績の2.09に対し2.37へ上昇する．

Ⅴ．まとめ

本稿ではシンガポールの1980年から2015年の期間出生力変動について初婚と既往出生数

の状態に関する多相生命表分析を行った．シンガポールの期間出生力の変動は総数では出

生関連政策が導入されたタイミングと概ね符合するが，民族間で大きな差がある．中国系

の人口に対しては1987年以後に導入された出生促進政策や2004年以後に導入されているよ

り積極的な政策が一定の役割を果たしている反面，マレー系の人口に対する政策効果は限

定的な可能性が指摘されている（Suga2012）．本稿は，このような期間出生力変動パター

ンと政策導入タイミングの関連を検討するため，人口センサスの既婚女子の既往出生数分

布と毎年の人口，初婚件数，出生順位別出生数のデータを用いて1980～2015年の毎年の生

命表を作成し，中国系とマレー系の別に検討した．また，初婚と既往出生の状態に関する

多相生命表を用いて初婚と既婚出生力の寄与を分解し，［1］民族別初婚ハザードを1980年

水準に固定した場合と，［2］民族別既婚出生力を1980年水準に固定した場合の仮想的な生

命表を作成し比較検討した．分析の結果，おもに以下が明らかになった．

まず，作成した生命表の完結出生力に対応するPAPの変動パターンは期間出生力と同

様中国系で政策実施タイミングと概ね符合していることを確認した．その上で，50歳時未

婚率PNMと既婚出生力を測るMPAPの推移を検討すると，中国系とマレー系で共通す

る点と異なる点があった．中国系の人口では1986年まで50歳時未婚率が上昇し1988年にか

けて低下，その後1990年代は低調に推移するが，1999年から2000年にかけて急上昇，2009

年から2010年に再び急上昇したが，2010～2015年は概ね低下していた．マレー系の50歳時

未婚率については，1982年から1994年にかけて上昇したあと，1990年代を通じ緩やかに低

下し，2002年から上昇に転じて急速に未婚率が上昇したが，中国系と同様に2010年に反転

し2015年にかけて低下していた．また，中国系の50歳時未婚率には1990年代の50歳時未婚

率の水準に対し，2001年から2009年の50歳時未婚率の水準は不連続に高いという変化があ

るのに対し，1990年代以後の中国系のMPAPは相対的にスムーズに低下しており，2004

年からは低下が緩やかになるという変化があった．一方，マレー系の50歳時未婚率は2002

年から急速に上昇しており，この間MPAPも顕著に低下したのに対し，2010～2015年の

50歳時未婚率は低下，MPAPは上昇していた．

結婚と第1子出生のタイミングについても中国系とマレー系は異なっており，中国系の

SMAMは1988年から緩やかに上昇を開始し，2000年代以後は晩婚化が加速していた．一
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方，マレー系のSMAMは1980年代から1992年にかけてわずかではあるが低下，以後上昇

して2001年以後は中国系以上に急速に晩婚化が進んでいた．平均第 1子出生年齢

（SMAC1）についても，1980年以後中国系ではほぼ一貫して上昇しているが，マレー系

では1990年後半まではほとんど上昇しておらず，2000年以後は急速な上昇があった．

出生表の作成において［1］民族別初婚ハザードを1980年水準に固定した場合と，［2］民族

別既婚出生力を1980年水準に固定した場合の仮想的な生命表を比較検討すると，中国系に

ついては2000年代までは既婚出生力の低下の影響を除去した場合の方が結婚力の低下の影

響を除去した場合より大きく，総じて結婚力より既婚出生力の低下の方がPAPに及ぼす

影響は大きかった．マレー系についても，2000年頃までのMPAPの変動のほとんどは既

婚出生力の寄与による（2000年頃までは結婚のタイミングが遅くなると出生のリスク期間

が短くなるためMPAPが低下するという影響はほとんど観測されていない）．一方，2000

年より後の期間ではそれ以前と比較して中国系・マレー系ともに晩婚化・未婚化の影響が

大きくなってきており，とくにマレー系の2000年代の出生力低下には結婚力の低下の影響

が著しい．1980年以降の（とくにマレー系では2000年以後に顕著な）結婚力の低下がなかっ

たとしたら，2015年のMPAPは0.3～0.4ポイント程度高くなっていた可能性がある．未

婚率が上昇すると（結婚のタイミングが遅くなると），出生のリスク期間が短くなり，よ

り高次のパリティに進めなくなるため，仮に出生ハザードが一定であっても既婚出生力は

低下する（（未婚率上昇にともなう）出生力の加齢効果fertilityageingeffect，Kohler-

Ortega2004,岩澤・金子 2013）．マレー系の2000年以後の期間ではこのような影響が顕

著にみられた．

2004年以後のより積極的な出生促進政策の導入との関連では，中国系の人口では2004年

以後既婚出生力が上昇しており，50歳時未婚率をはじめとする結婚力の指標も2004年以後

は堅調に推移していた．マレー系の人口では，2000年から2010年まで既婚出生力の低下の

背後で結婚力の低下がより急速に進んだ．また，マレー系では比較的高次のパリティの出

生力が高かったが，2000年代以後の期間では高次パリティの出生ほど急速に低下していた．

これらにより，シンガポールにおける出生力の民族格差は急速に縮小してきた．また，直

近の2010年以後の期間ではマレー系の既婚出生力も回復しており，2000年代の急速な結婚

力の低下を経てマレー系の出生行動にも変化の兆しが見られる．

本稿の手法は，既往出生数（パリティ）分布が5年や10年に一度の人口センサス実施年

次にしか得られない場合であっても，年齢別女子人口と母の年齢別出生順位別出生数（動

態件数）を毎年観察できるならば，パリティ分布が観察されない年次も含む毎年の多相生

命表を，時系列変動の整合性を一定の精度で保ちつつ，作成することができることを示す．

これは，女子人口でスケーリングされた動態件数が状態間遷移確率（したがってパリティ

分布の変化）について十分な情報を有し，さらに2時点間の動態（フロー）が前後の静態

（ストック）と整合するためである．近年，出生データベースプロジェクト（Human

FertilityDatabase2015）によって，国際比較（及び地域比較）が可能な質の高いデー

タ（コーホートと期間出生に関する出生順位別出生データ）の収集が進められている．そ
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こでも，人口登録データベースからパリティ分布に関するデータを得られる北欧等を除く

多くの国でパリティ分布は人口センサス実施年についてしか得ることができないが，毎年

の女子人口と出生順位別出生数が利用可能になってきている．本稿の手法はこれらの国々

における出生力の期間変動分析の更なる進展に有用な糸口を供するものである．

最後に15-19歳のハザードを人口センサスのデータから安定的に推定できない（ハザー

ドが1を超える）という問題に関して，今後の分析上の課題を指摘しておきたい．この問

題に対し，本稿では人口センサスで観察される15-19歳のデータを捨て20歳時状態分布の

変化を外生的に与えて，20歳から49歳についての生命表を作成した．この対処法では，簡

便で15-19歳人口における格差も踏まえて期間出生力変動を測るものの，20歳時状態分布

の変化が期間出生力変動に及ぼす影響は不明瞭である．また，1980年以後の仮想的な出生

表の作成においても20歳時の未婚率と既婚パリティ分布の変化が期間出生力指標に及ぼす

影響の寄与は分解されていない．そして，本稿の分析手法の趣旨は限られたデータの効率

的な利用を目指すところにあるにも関わらず，必ずしも効率的な方法とは言えない．これ

には2つの対処法を考えることができる．第一の方法は，多状態モデルを未婚→既婚×無

子→既婚×1子→…という進行的（progressive）な状態間遷移から，未婚→既婚，未婚

＋既婚無子（無子）→既婚で子あり，未婚＋既婚無子＋既婚で子ども1人（子ども1人以

下）→既婚で子ども2人以上という多層プロセスで捉え直すものである．このような考え

方はBongaarts-Sobotka（2012）においても出生力変動をより安定的に（あるいは頑健

に）測定するものとして紹介されているものである．本稿の推定モデルも，状態間遷移確

率の行列配置を見直せば，そのまま適用することができると考えられる４）．第二の方法は，

人口センサスの状態分布がサンプル調査の結果で誤差（samplingandnon-sampling

error）を含むことや個人単位の行動の異質性（individualheterogeneity）を明示的に取

り扱うものである．本稿の方法はセンサス間ハザードの誤差の平均（定数項）を識別しよ

うとしているが，母集団で一定の分布を持った変数とするモデル（たとえば確率的切片モ

デルrandominterceptmodel）を考えることができる．これらの改良による，より精緻

なモデル構築は，他のデータへの適用可能性を高めるものと思われる．今後の課題とした

い５）．
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4）補論第2項の中央異動率を M
i,i・1
・1 ・ D

i,i・1
・1 ・・

i

k・1
N

k
・1 ,i・1,・,5で計算し，（8）式の状態間遷移確率行列を，

Mx・

・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・

・
5

i・1
M

i,i・1
・1 ・ M

12
・1 ・ M

23
・1 ・ M

34
・1 ・ M

45
・1 ・ M

56
・1

0 ・
5

i・2
M

i,i・1
・1 ・ M

23
・1 ・ M

34
・1 ・ M

45
・1 ・ M

56
・1

0 0 ・
5

i・3
M

i,i・1
・1 ・ M

34
・1 ・ M

45
・1 ・ M

56
・1

0 0 0 ・
5

i・4
M

i,i・1
・1 ・ M

45
・1 ・ M

56
・1

0 0 0 0 M
56
・1 ・ M

56
・1

0 0 0 0 0 0

・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・

とすればよい．

5）この他の課題として，第4子以上の出生を明示的に取り扱っていないことや，5歳階級のハザードを階段型

（stepfunction）に扱っていること（多相生命表を構築する際にハザード及び女子人口を各歳に補完すること

が可能）等がある．



補論．初婚と既往出生数状態に関する多相生命表の作成方法

� 概要

この補論では，以下の記号を用いる．

L
obs,1980
x5 ,・,L

obs,2015
x5 ：各年のセンサスによる20-24歳，25-29歳，…，45-49歳の状態分布

D
ij,1980
・1 ,・,D

ij,2015
・1 ：各年の20-24歳，25-29歳，…，45-49歳での初婚件数（i=1,j=2）と

出生順位別出生数（i≧2，j≧3）

N
1980
x5 ,・,N

2015
x5 ：各年6月末現在20-24歳，25-29歳，…，45-49歳の女子人口

K
1981
x5 ,・,K

2015
x5 ：前年の状態分布から推定された21-25歳，26-30歳，…，41-45歳，46-49

歳の状態分布

L
p,1981
x5 ,・,L

p,2015
x5 ：各年について推定された20-24歳，25-29歳，…，45-49歳の状態分布

（補論第3項の補正前）

多相生命表は次の手順で作成した．

1.1980年センサスによる状態分布 L
obs,1980
x5 （状態=未婚，既婚×｛無子，1子，2子，

3子，4子以上｝;x=20-24歳，25-29歳，…，45-49歳）を用いて1980年時点の生命表

を作成する（詳細は補論第2項の各年次の生命表の作成方法を参照）．

2.1980年の初婚・出生ハザード M
1980
x1 （状態=未婚→既婚×無子，既婚×無子→既婚×1

子，既婚×1子→既婚×2子，既婚×2子→既婚×3子，既婚×3子以上→既婚×4

子以上;x=20-24→21-25歳，25-29→26-30歳，…，45-49歳→46-50歳）を用いて1歳

年上（1年後）の状態分布 K
1981
x5 （状態=未婚，既婚×｛無子，1子，2子，3子，

4子以上｝;x=21-25歳，26-30歳，…，41-45歳，46-50歳）を推定する．

3. K
1981
x5 の年齢を20-24歳，25-29歳，…，45-49歳に組み替え，1981年の状態分布推定値

L
p,1981
x5 を得る．

4. L
p,1981
x5 と年齢別女子人口，初婚件数，出生順位別出生届出数を用い，1981年の初婚・

出生ハザード M
1981
x1 を計算し，多相生命表を作成する．

5.以上の手順1～4を繰り返せば1980年を起点に2015年まで状態分布の推定値が得られ

るが，その場合に推定された状態分布は1990年，2000年，2005年，2010年，2015年の

センサスから得られる状態分布からの誤差を含む．そこで，状態分布推定値がセンサ

スの状態分布に合致するよう年齢別，期間別（1980～1990年，1991～2000年，2001～

2005年，2006～2010年，2011～2015年）に補正する（詳細は補論第3項の状態分布の

補正方法を参照）．

6.補正した状態分布推定値 L
・,1980
x5 による初婚・出生ハザードを用いて生命表を作成する．
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� 各年次の生命表の作成方法

初婚と既往出生数の状態に関する多相生命表の作成はPalloni（2001）による標準的な

手法を用いた．

d
ij
・1 を・・,・・1・歳区間における状態iから状態jへの異動（初婚・出生）数，l

j
・・1

i
をx

歳時の状態がiであった人のうちx+1歳時の状態がjである人の数， L
ij
・1 をx歳時の状態

がiでx+1歳時の状態がjである人年， M
ij
・1 を・・,・・1・歳区間における状態iから状態j

への観察された異動（初婚・出生）率とし，次のように行列を定義する．

Ix・1・

・・・・・・・・・・・・・・

l
1
・・1

1
l
2
・・1

1
・ l

k
・・1

1

l
1
・・1

2
l
2
・・1

2
・ l

k
・・1

2

・ ・ ・ ・

l
1
・・1

k
l
2
・・1

k
・ l

k
・・1

k

・・・・・・・・・・・・・・

Ix・

・・・・・・・・・・・・・・

l
1
・

1
0 ・ 0

0 l
2
・

2
・ 0

・ ・ ・ ・

0 0 ・ l
k
・

k

・・・・・・・・・・・・・・

Dx・

・・・・・・・・・・・・・・・・

・j
d

1j
・1 ・ d

12
・1 ・ ・ d

1k
・1

・ d
21
・1 ・j

d
2j
・1 ・ ・ d

2k
・1

・ ・ ・ ・

・ d
k1
・1 ・ d

k2
・1 ・ ・j

d
kj
・1

・・・・・・・・・・・・・・・・

LxはIx・1と同様，MxはDxと同様である．これらの関数には次の（3）～（5）式の関係が

成立する．

Ix・1・Ix・Dx …（3）

Dx・LxMx …（4）

Lx・
1

2・Ix・Ix・1・ …（5）

Ixは ・・,・・1・歳区間の期首の状態分布を表し，（3）式の左辺の Ix・1・Ix・Dxにある

Ix・1の列方向の合計（各行の列別合計；期末の状態分布）を対角に配置したものである．
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そのため，（3）式の左辺のIx・1と右辺のIxは要素が異なる．観察されたx歳における状

態iからjへの異動数 D
ij
・1 と，x歳における状態iの年央人口 N

i
・1 から， M

ij
・1 ・ D

ij
・1 ・N

i
・1

を求め，これを所与とすると，（3）式から（5）式を用いて（6）式のようにl・・1（x=20,…,49）

を求めることができる６）．

Ix・1・Ix
・・・I・

1

2
Mx

・・・
・・・I・

1

2
Mx

・・・
・1
…（6）

ここで，Iは単位行列を表す．同様に，（3）式から（5）式を用いると，（7）式の関係が得

られる７）．

Dx・IxMx
・・・I・

1

2
Mx

・・・
・1
…（7）

そのため，生命表の初婚・出生率はQx・Mx
・・・I・

1

2
Mx

・・・
・1
となる．

本稿で扱う初婚と既往出生の状態は，［未婚，既婚×｛無子，第1子あり，第2子あり，

第3子あり，第4子以上あり｝］であり，便宜的に状態1～状態6と呼ぶことにする８）．

・・,・・1・歳の区間でx+1歳の状態j+1はx歳の状態jから発生する（初婚と出産，複数

回の出生が行われることはない）と仮定し，既往出生の状態別異動率（初婚・出生ハザー

ド）を（8）式のように設定し，基数となるI20は人口センサス実施年については15-19歳と

20-24歳の状態分布の平均，その他の年次については年齢別に線型補完した状態分布の平

均で（9）式のように設定することで（3）式から（5）式を解いた．

Mx・

・・・・・・・・・・・・・・・・・・

M
12
・1 ・ M

12
・1 0 0 0 0

0 M
23
・1 ・ M

23
・1 0 0 0

0 0 M
34
・1 ・ M

34
・1 0 0

0 0 0 M
45
・1 ・ M

45
・1 0

0 0 0 0 M
56
・1 ・ M

56
・1

0 0 0 0 0 0

・・・・・・・・・・・・・・・・・・

…（8）
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6）（5）式を（4）式に代入，結果を（3）式に代入して，Ix・1・Ix・
1

2・Ix・Ix・1・Mxを得る．項を整理すると，

Ix・1・I・
1

2
Mx・・Ix・I・

1

2
Mx・，Iは単位行列，0・ M

ij
・1 ・1なので・I・

1

2
Mx・は正則（逆行列が存在）である．

7）（4）式に（5）式を代入し，Ix・1に（3）式を代入するとDx・IxMx・
1

2
DxMx，Dxについて解いたものが（7）である．

8）6番目の状態は第4子以上ありだが，5番目の状態（既婚・第3子あり）が減少するのは第4子の出生によ

るので，第3子ありから第4子（以上）ありの状態への異動率も他の状態間遷移と同様である．第4子以上あ

りからほかの状態（未婚，既婚×｛無子，1子，2子，3子｝）へは異動しないので ・d
6j
・1 ・0・，第4子以上

ありから第4子以上ありへの異動率は0・・j
d

6j
・1 ・0・であり，全員が第4子以上ありに留まることになる．本

稿の状態定義では，第5子以上出生は第4子以上の状態分布を変えない．



I20・
1000

・
6

i・1
l
i
20

i
・

・・・・・・・・・・・・・・・・・・

l
1
20

1
0 0 0 0 0

0 l
2
20

2
0 0 0 0

0 0 l
3
20

3
0 0 0

0 0 0 l
4
20

4
0 0

0 0 0 0 l
5
20

5
0

0 0 0 0 0 l
6
20

6

・・・・・・・・・・・・・・・・・・

…（9）

初婚・出生ハザードは年齢5歳階級（の人口が1年間に経験する率）でしか得られない

が，多相生命表の作成では1歳（1年）毎の状態間遷移確率が必要である．ここでは，5

歳階級の率を用いて，20-24歳の平均的な率で20歳，…，24歳の間は状態間を異動すると

いうように作成した．この場合，21歳から24歳の間の期首状態分布Ixは各歳の状態間遷

移確率を用いた場合から乖離が生ずるが，25歳時点ではそれほど深刻ではない．

� 状態分布の補正方法

状態分布の補正はある期間について，期首センサスの状態分布を基に期末センサス時の

状態分布を推定し，推定値と期末センサスによる観察値の誤差二乗和を最小化するという

方法を用いる．ここでは1980年から1990年を例に説明する．その他の期間（1990～2000年，

2000～2005年，2005～2010年，2010～2015年）についても同様である．

まず，単年次の出生表を作成したときに利用した（3）式と（4）式に対応する（10）式で

K
1981
x5 を推定する．

K
j,1981
・5 ・・1,・,1・・L

obs,i,1980
x5 ・ L

obs,i,1980
x5 M

1980
x1 ・…（10）

ここで状態間遷移確率行列 M
1980
x1 は D

ij,1980
・1 ・・L

obs,i,1980
・5 N

1980
・5 ・を行列配置したものである．

・
i,1980・90
・ ・0を初期値として，20-24歳については（11）式，25-29歳については（12）式を用い

て， K
1981
x5 の年齢を組み替えることで L

p,1981
x5 を得る．30-34歳以上についても（12）式と同

様である．

L
p,i,1981
20・245 ・・

i,1980・90
20・24 ・・l

i
20

i
・4K

i,1981
21・255 ・・5…（11）

L
p,i,1981
25・295 ・・

i,1980・90
25・29 ・・K

i,1981
21・255 ・4K

i,1981
26・305 ・・5…（12）

（11）～（12）式の L
p,1981
x5 と，1981年の初婚件数・出生順位別出生数及び女子人口を用いる

と（13）式の関係から K
1982
x5 を計算することができ，同様の繰り返しによって L

p,1990
x5 が得

られる．
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K
j,1982
・5 ・・1,・,1・・L

p,i,1981
x5 ・ L

p,i,1981
x5 M

1981
x1 ・…（13）

なお， M
1981
x1 は D

ij,1981
・1 ・・L

p,i,1981
・5 N

1981
・5 ・を行列配置したものである．このようにして推定

された L
p,1990
x5 が L

obs,1990
x5 に合致するように・

i,1980・90
・ を設定する．具体的には（14）式を満た

す・
i,1980・90
・ （x=20-24歳，…，45-49歳;i=2，…，6）を数値解析的に推定した９）．

log・L
p,i,1990
・5 ・・1・ L

p,i,1990
・5 ・・・log・L

obs,i,1990
・5 ・・1・ L

obs,i,1990
・5 ・・・0fori・2

log・・1・・
6

s・2

L
p,s,1990
・5 ・・・・

6

s・2

L
p,s,1990
・5 ・・・log・L

obs,i,1990
・5 ・・1・ L

obs,i,1990
・5 ・・・0fori・1

…（14）

すなわち， L
p,1990
x5 は分布関数であるため，［1］L

p,i,1990
・5 ・・・・0,1

・・・，［2］・
6

i・1

L
p,i,1990
・5 ・1という2

つの制約を満たさなければならないが，ここでは［1］のために対数オッズ変換を行い，［2］

については状態1の分布について制約を課した．・
i,1980・90
・ の推定値が得られると（11）～

（12）式から L
p,1981
x5 ，…， L

p,1990
x5 が得られ，この推定値を用いて初婚・出生ハザードを

D
ij,1981
・1 ・・L

p,i,1981
・5 N

1981
・5 ・等に設定すれば1980～1990年の毎年の出生表が構築される．
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9）6年齢階級×5状態の解・
i,1980・90
・ についての方程式体系は，・

i,1980・90
20・24 が L

p,i
・5 の1981年から1990年までのすべ

ての年齢階級に登場し高次非線形となる．推定は（14）式の2乗和を最小化する非線形最小二乗法の枠組みによ

り，最適化には修正ニュートン法を用いた．なお， L
obs,i
・5 が0もしくは1の時，対数オッズが定義できないた

め，ここでは0の L
obs,i
・5 は2.2e

・4
で，1の場合に1・2.2e

・4
に置き換えた．また，修正ニュートン法は単位区

間外（ここでは・・2.2e
・8
もしくは・・1・2.2e

・8
）の範囲でも求解するが，その場合の対数オッズを，

log・・・・1・・・・・log・eps・・1・eps・・・
1

eps・1・eps・
・・・eps・・

1・2eps

eps
2
・1・eps・

2・・・eps・
2
，ただし，

eps・2.2e
・8

if ・・2.2e
・8

・1・2.2e
・8

if ・・1・2.2e
・8
とする拡張法（extensionmethod，Judd1998:p.156）を援用した．



題解決推進のための行政施策に関する研究事業）「東アジア低出生力国における人口高齢化の展望
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ASEAN諸国の人口高齢化と人口移動に関する総合的研究（研究代表者鈴木透，課題番号（H27-地

球規模-一般-001））」による助成を受けた．
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APeriodFertilityTableAnalysis:Singapore,1980-2015

KeitaSUGA

Thisstudyexaminesthepatternsanddemographicfactorsunderlyingtherelationshipbetween

fertilitychangesandpronatalpolicyimplementationsinSingaporeduring1980-2015,withafocus

onthedifferentialroleofthefirstmarriageofthemajorethnicgroup.Inordertoderivetheeffects

ofthefirstmarriageonannualchangesinperiodfertilitymeasures,wedevelopedanumerical

modeltoconstructperiodfertilitytablesforeachyear.

Resultsshowethnicdifferentiationsandsimilaritiesregardingfactorsassociatingwithfertility

changes:thefirstmarriageandmaritalfertility.Afterthegradualintroductionsoftheintensive

pronatalpolicy,MarriageandParenthoodPackage,intheearly2000s,Chinesenuptialitystopped

todeclineandthemaritalfertilitystartedtoincrease.WhileMalaynuptialitydroppedtremendously

inthe2000s,andmaritalfertilitycontinuedtodecreaseuntil2010,Malaymaritalfertilitystarted

torecoverafter2010.


