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VARIABLES BINAIRES ET TESTS PREDICTIFS
CONTRE LES CHANGEMENTS STRUCTURELS :
UNE APPLICATION A L’EQUATION
DE ST. LOUIS *

1. INTRODUCTION

Une fagon importante d’évaluer la fiabilit¢ d’'un modéle écono-
meétrique a des fins de prévision ou de simulations de politiques
consiste a vérifier si celui-ci parait stable dans le temps [ voir Lucas
(1976 ) ]. Fréquemment, on peut formaliser ce probléme comme une
situation ot on cherche a tester siles vecteurs de coefficients dans deux
régressions ( e.g. correspondant a des périodes disjointes ) sont égaux.
En d’autres termes, on considere deux équations de régression :

Y =XBHu, i=12 [1]

ou y, est un vecteur 7;x1 d’observations sur une variable dépendante,
X; est une matrice I;xk de variables explicatives ( considérées comme
non stochastiques ), B, est un vecteur £x1 de coefficients et y, est un
vecteur 7,x1 de perturbations aléatoires (i=1,2 ). De plus, on suppose
généralement que (¥, ') ~ N [0, 0°I;], ou T =T, + T,. Nous
désirons tester l’hypothése H,: ,= B,. En outre, il est habituel de
supposer que rang ( X, )= k<T, [ ol rang ( X,) désigne le rang de la
matrice X1] et de Con51derer deux cas dlstmcts suivant que
rang ( X, ) = k<T, ourang( X2 )= T2<k. On peut alors appliquer des
tests connus des économetres sous le nom de « tests de Chow ». Dans
le premier cas, il suffit d’ utiliser un test assez standard d’analyse de co-
variance [ voir Chow ( 1960, p. 598 ) |. Pour le deuxiéme cas, I'utilisa-
tion d’un test prédictif a été suggérée par Chow (1960 ) ; le méme
auteur a aussi montré que ce test est équivalent a un test basé sur la
statistique :

Fl _ SSO—SS])/TQ , [2]
SS, / (Trk)

* Cette recherche a été financée par des subventions du Conseil de recherches en sciences
humaines du Canada ( 410-80-0501 ) et du ministére de I'Education du Québec ( programme
F.C.A.C., EQ:1587). Je désire remercier Marcel G. Dagenais, Marc ].J. Gaudry, Robert Lamy et
Francine Mayer pour leurs commentaires, de méme que Keith M. Carlson pour m’avoir fourni
ses données. Un résumé en anglais de ce texte ( partie théorique ) a été publié dans Economics
Letters ( 1980 ).
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ou1 §S, est la somme des carrés des résidus de la régression basée sur
les T, premiéres observations et S5, estlasomme des carrés des résidus
de la régression basée sur toutes les observations ; sous ’hypothese
nulle H,, cette statistique suit une distribution F avec ( T, T\-k ) degrés
de liberté. En outre, ce dernier test demeure applicable lorsque
rang ( X2 )=k<T: et peut, méme dans ce cas, avoir une puissance
meilleure comme test de Ho que le test d’analyse de covariance [ voir
Wilson ( 1978) ].

D’autre part, Gujarati ( 1970a,b) a insisté sur le fait que le test
d’analyse de covariance peut aussi s’ effectuer en utilisant des variables
binaires et que les coefficients supplémentaires introduits de cette
facon peuvent apporter des informations additionnelles utiles ; bien
que les deux méthodes conduisent a la méme conclusion concernant -
I'hypotheése nulle H,, la deuxieéme approche a I’avantage de produire
automatiquement des indications sur les sources de la différence entre
les deux régressions considérées, plus précisément quels coefficients
semblent différer le plus entre les deux échantillons. Cependant,
lorsque le second échantillon n’a pas une taille suffisante ( 7,<k% ), la
matrice de variables explicatives utilisée dans I'approche de Gujarati
n’a pas un rang suffisant et donc cette procédure n’est pas applicable.
A notre connaissance, aucune interprétation semblable n’a été fournie
pour le test prédictif.

Le premier objectif de cette note sera de proposer une interpreé-
tation du test prédictif de Chow en tant que test sur un ensemble de
variables binaires et de montrer que celles-ci peuvent aussi apporter
des informations utiles. Pour &tre plus spécifique, on peut remarquer
que le test prédictif de Chow indique si, parmi les T, observations
prédites, il existe au moins une observation dont la moyenne ne
semble pas cohérente avec le modele estimé sur la base des T, pre-
mieres observations; néanmoins, lorsque 7,22, ce test n’identifie
pas lesquelles, parmi les T, observations additionnelles, dévient le
plus fortement de ce modele et donc, lorsque H, est rejeté, peuvent
causer ce rejet. Bien entendu, ce type d’information pourrait etre fort
utile afin d’évaluer 'importance et déterminer les causes d’'un chan-
gement structurel. Nous allons montrer ci-dessous que I'utilisation
de variables binaires constitue une méthode trés commode du point
de vue numeérique afin d’effectuer des tests prédictifs sur chaque
observation additionnelle. Le second objectif de cet article sera de
présenter une dérivation nouvelle et particulierement simple de la
distribution de la statistique du test prédictif de Chow. En effet, alors
que I’on peut obtenir la distribution de la statistique du test d’analyse
de covariance en montrant que c’est un test assez standard d’une
hypothese linéaire sur les coefficients d’'un modéle linéaire de rang
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complet, il ne semble pas qu’une preuve semblable soit connue pour
le test prédictif. Par conséquent, plusieurs preuves spéciales ont été
élaborées pour ce dernier test [ voir Chow (1960 ), Fisher ( 1970 )
et Harvey (1976 )]. Nous montrons ci-dessous que l'interprétation
du test prédictif a 'aide de variables binaires fournit une meéthode
a la fois simple et naturelle de faire une telle preuve, tout a fait simi-
laire a celle utilisée pour le premier test de Chow.!

Nous présentons la preuve et I'interprétation nouvelles du test
prédictif de Chow dans la section 2. L'utilisation de variables binaires,
afin d’effectuer des tests preédictifs sur des observations individuelles,
est discutée dans la section 3. Enfin, dans la section 4, nous présentons
les résultats d’une application de cette méthode a une version récente
de I’équation de St. Louis.

2. PREUVE
SOit2 = (2)'1,2'2 ), u=(u, u'y,), X = [ X', X'y] et
X, 0
X* = !
X, In [3]

ou I, est la matrice identit¢ d’ordre 7,. Nous supposons que
rang (X, )=k<T, etrang( X, )= min{k 7, }. Puisquerang( X, )=*% et
rang (1,,) = T,, il sensuit que la matrice X, qui est de dimension
Tx(k+T,),apourrangk+T,. Considérons maintenantlarégression :

B

y

y=X* Ty [4]

ou B et y sont des vecteurs de coefficients de dimensions kx1 et T,x1
respectivement. L’hypothése nulle H,:B,=B,=B est équivalente a
I'hypothese y = 0, et on peut donc tester H, en testant y = 0 dans le
modele [ 4 ]. En d’autres termes, on ajoute une variable binaire pour
chaque observation dans la seconde régression ( qui comprend 7,
observations ) et on teste si les coefficients affectant ces variables
sont nuls. Le test # standard de I'hypothése y = 0 est basé sur la statis-
tique :

F =(SS(,—SS{)/T2 (5]
S,/ (T-Tyrk)

1. Les manuels d’économeétrie typiquement n’étudient I'inférence que pour les modéles
de rang complet : voir, par exemple, Johnston (1972, Ch. 5 ), Maddala ( 1977, Ch. 8 ) ou Theil
(1971, Ch. 3). Par conséquent, la preuve obtenue ici peut etre fort utile a des fins pédagogiques.
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ou .
§8, = min ||y — XBI?, (6]
ss, = min | Iy = X I+ — X = o ] (7]
By

et ||x|[* désigne la somme des carrés des composantes du vecteur .
Sous I’hypothése nulle, F' suit une distribution F avec ( T,, 7-T,-k )
degrés de liberté. Maintenant, comme on peut toujours deﬁmr
Y=).— X,B,, ou Bl est la valeur de B obtenue en déterminant SS,
nous devons avoir :

§S7 = min [y, — X,B[*=S$S,;
et, comme 7-Ty-k = T -k, il s’ensuit que F, = F', ou F, estdéfinien|[ 2 |,
et donc F, suit une distribution F avec ( T,, T\-k ) degrés de liberté.

Notons enfin que cette dérivation de la distribution de F, est
valable sans considération du fait que 7, < k£ ou 7,># ; d’autre part, on
pourrait utiliser, au lieu de 7,, dans la définition de X*, une matrice
T,xT, non singuliere quelconque Z ; dans ce dernier cas, il suffit de
définir y Z" (3, — ﬁ ) pour obtenir le résultat désiré.

3. TESTS PREDICTIFS SUR DES OBSERVATIONS INDIVIDUELLES

Nous allons maintenant examiner de plus prés ce que le vecteur y
représente. Si on réécrit I'équation [ 4 ] sous la forme :

T
y=x 8+ X YD +u, (=1,..T, [8]
s=T,+1
Ol X[ = X,,...,X; ) est la t-ieme ligne de la matrice X, y =( Yo v Yo )’
et
D, =1, t=s
=0, &5 ,
on peut voir aisément que
=E(y)-xB,s=T+1,..,T; [9]

i.e. v, est la différence entre la moyenne vraie de y, et la moyenne
prédite par le « vecteur de parametres commun  ». On peut estimer
ces déviations, alors qu'on cherche a effectuer le test prédicuf de
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Chow, en estimant I’équation [ 8 ] au lieu de I'équation habituelle
y= XB +u( surla premiére sous-période ). A partir de la preuve de la
section 2, on peut voir que

i= Yo Xan ou 51 = (XX, )JX’QH,
et donc la matrice de covariance de '% est 0%V, ou
V=1I,+X,( XX,)'X.. [10]

Si on estime ’équation [ 8 | a 'aide d’un logiciel de régression stan-
dard, I’estimateur de 0®V produit sera de la forme s}V, ou s3=SS /(T -k)
et V, est une matrice de dimension T,x7,. Puisque s? est un estimateur
sans biais de ¢, il est nécessaire que V, = V. De plus, les écarts-types
etles statistiques t pour chacun des coefficients y, sont habituellement
calculés de fagon automatique ; a partir de I'équation [ 10 ], on peut
voir que I'écart-type estimé de y, est s,d,, ou

d=[1+x (XX, )% 1"

tandis que la statistique ¢ qui lui est associée est :

= (y-xPB,)/sd s=T +1,.,T; [11]
sous I'hypothése nulley,= 0, ¢, suitune loi tde Student avec T}-% degrés
de liberté. Ces nombres sont les statistiques des tests prédictifs pour
chaque observation s =T, + 1,..., T, ou les prédictions sont faites en
utilisant I’estimateur de B basé sur les T, premieres observations. Leur
intérét comme « statistiques diagnostic » réside dans le fait qu’elles
indiquent quelles observations du second échantillon dévient le plus
fortement du modele estimé simplement sur la base du premier
échantillon.

4. APPLICATION

Nous avons appliqué la technique décrite plus haut a I'équation
de St. Louis en taux de changement suggérée par Carlson ( 1978 ):

. 4 . 4 .
}/[ = a+2 mlMl-l + z etE - + ul ’
=0 =0

ou f’,, M , et E, sontrespectivement les taux de changements ( composés
a un rythme annuel ) du produit national brut, du stock de monnaie
(M1) et des dépenses gouvernementales au plein emploi, aux Etats-
Unis, tandis que u, est une perturbation aléatoire. La période consi-
dérée est 1953/1-1976/IV ( données trimestrielles ). Originalement,
cette équation a été estimée en utilisant des polyndomes d’Almon sur
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m, ete, [ polyndmes de degré quatre contraints de passer par zéro aux
extrémités ; voir Carlson ( 1978, tableau 4 ) ]. Cependant, apres avoir
réestimé cette équation sans aucune restriction ( voir tableau 1),
nous avons constaté que la statistique F, servant a tester les contraintes
imposées par les polyndmes d’Almon, était remarquablement élevée
[F, 4 = 2,608 > F,,; (4,85) . Par conséquent, nous avons rejeté ces
contraintes et nous allons concentrer notre analyse sur le modele non
contraint ( bien que les résultats de I'analyse de stabilité sur la spécifi-
cation contrainte seront aussi rapportés ) ; de toute maniere, a partir
du tableau 1, nous pouvons observer que les valeurs de Zm, et Z¢, sont
trés semblables a celles obtenues par Carlson et ont les mémes impli-
cations concernant la politique économique.

TABLEAU 1

EQUATION DE ST. LOUIS NON CONTRAINTE *

. 4 . 4 .
Y=a+XmM,+ X ¢FE,
=0 =0
Echantillon : 1953/1-1976/1V
m, 0,607 (8,277) € 0,0550 (1,829)
m, 0,238 (1,081) e, 0,104 (2,511)
m, 0,022 (0,098 ) ey -0,0225 (-0,557)
ms 0,631 (2,536 ) ey -0,0276 (-0,688 )
m, -0,440 (-2,260) e -0,0947 (-2,418)
Zm, 1,059 (2,815) e, 0,0141 (0,211)
a 2,829 (8,507)
SS=1116,54, R*=0,465 S.E =3,624, DW. =1,745  D.F =85

Afin de tester pour la présence de changement structurel, nous
avons divisé I’échantillon en deux sous-périodes : 1953/1-1969/1V et
1970/1-1976/1V. La statistique du test d’analyse de covariance estalors
Fy15,= 2,559 tandis que la statistique du test prédictif est Fog ;, = 1,692 ;
ces nombres sont significatifs a des niveaux aussi bas que 0,0084 et
0,047 respectivement.? Suivant I’approche décrite précédemment, le

* Les statistiques  se trouvent entre parentheéses ; SS est la somme des carrés des résidus,
R® est le coefficient de détermination multiple ( non corrigé ), S.E. est I'écart-type de la régres-
sion, D.W. est la statistique de Durbin-Watson et D.F. le nombre de degrés de liberteé.

2. Pour la version contrainte du modele, les statistiques correspondantes sont encore
plus fortement significatives ( voir tableau 3 ). Ces résultats contrastent, bien entendu, avec ceux
de Carlson ( 1978, p. 17 ) lequel, apres avoir appliqué les techniques de Brown, Durbin et Evans
(1975 ), rapporte ne pas avoir détecté d’instabilité ( bien que les détails de cette analyse ne soient
pas fournis par Carlson). En outre, on peut noter ici que Seaks et Allen ( 1980, p. 820 ) ont
rapporté un test d’analyse de covariance significatif pour I'équation contrainte ; toutefois, ces
auteurs ont considéré une période échantillonnale différente (1953/1-1977/IV ) et n’ont pas
analysé la stabilitée de I'équation non contrainte ; de plus, ils n’ont pas effectué les tests predictifs.
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résultat de I’estimation de la méme équation sur la période 1953/1-
1976/IV avec une variable binaire pour chaque observation de la
période 1970/1-1976/1V est rapporté au tableau 2. A partir de celui-ci,
on peut voir que deux des erreurs de prédiction[ 1973/IVet1975/111 |
sont sensiblement plus grandes que les autres et significatives a des
niveaux trés inférieurs au conventionnel 5% ; par ailleurs, on peut
associer a 1970/1V, 1971/1 et 1971/I11 des niveaux marginaux de
signification trés pres de 0,05, tandis que les 23 autres erreurs de

TABLEAU 2

EQUATION DE ST. LOUIS NON CONTRAINTE AVEC VARIABLES BINAIRES

. 4 . . 1976/1V
Y=a+ X mM,+Z% e¢E.+ = 7D,
=0 5 s=1970/1

Echandllon : 1953/1-1976/1V

™ 0,527  (2,355) e 0,0540  (1,044)

m, 0,202  (0,687) e 0,107 (2,008 )

m, 0,301  (1,010) e 0,0285  (0,571)

m, 0,490  (1,661) ey -0,0889  (-1,831)

m, -0,441  (-1,962) e -0,166 (-3,630)
m, 1,079 (4,900) e, -0,0556  (-0,097 )

« 3,262  (4,052)

Y.\ Y\'
1970/1 -1,312  (-0,383) 1978/111 0,621  ( 0,153)
1970/11  -2,077  (-0,580) 1973/1V 9,447  ( 2,443)%%
1970/111  -3,058  (-0,831) 1974/1 - 6,419 (-1,861)
1970/IV -7,297  (-2,002)* | 1974/I1 - 1,814  (-0,528)
1971/1 7,394 (1 2,027)% | 1974/II1 - 1,459  (-0,428)
1971/ -0,623  (-0,165) 1974/IV - 2,359 (-0,697)
1971/111  -7,288  (-1,990)* | 1975/1 - 4,416 (-1,257)
1971/IV. -2,078  (-0,581) 1975/11 5222  ( 1,391)
1972/1 2,671  ( 0,702) 1975/111 10,952 ( 2,934 )%
1972/11 1,782 ( 0,467) 1975/1V 4,339  ( 1,141)
1972/111  -1,830  (-0,478) 1976/1 5970  ( 1,611)
1972/IV. -0,294  (-0,071) 1976/11 4,332 ( 1,147)
1978/1 3,512 ( 0,850) 1976/111 4,630  ( 1,184)
1978/11  -3,928  (-0,951) 1976/IV - 3,407  (-0,902)
SS=609,805, R:=0,555, S.E =3271, DW. =1867, DF =57

* Niveaux de signification marginaux pour 1970/1V, 1971/1 et 1971/111 : 0,050, 0,047 et 0,051.

** Niveaux de signification marginaux pour 1973/1V et 1975/111: 0,018 et 0,0048.
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prédiction paraissent relativement petites.> Donc, il semble que
Pinstabilité détectée par les deux tests de Chow devrait étre reliée a des
événements qui ont particulierement affecté I’économie ameéricaine

TABLEAU 3

EQ_UATION DE ST. LOUIS CONTRAINTE AVEC VARIABLES BINAIRES

. 4 . 4 1976/1V
Y=a+X mM,+ZeE,+ Xy D,
=0 =0 s=1970/1

Polynomes d’Almon de degré 4 sur m; et ¢;, passant par zéro aux extrémités
Echantillon : 1953/1-1976/1V

Mo 0,303  ( 2,057) e 0,0726  ( 1,767)

m, 0,468 ( 5,897) e 0,0919 ( 3,682)

m, 0,380  ( 3,013) e 0,0254  ( 0,752)

m, 0,0940  ( 1,194) e -0,0914  (-3,677)

m, -0,164  (-1,100) e 20,157 (-4,067)
m, 1,080  ( 4,948) e, -0,0591  (-0,884)

« 3216  ( 4,036)

.Y)' YS

1970/1 -1,389  (-0,410) 1973/111 1,095 ( 0,310)
1970/11 -2,853 (-0,832) 1973/1V 8,599 ( 2,306 )**
1970/111 -2,698 (-0,809) 1974/1 - 6,459 (-1,888)
1970/IV. -7,168  (-2,146) 1974/11 - 2,316  (-0,681)
1971/1 8,198 ( 2,462) 1974/111 - 1,856 (-0,551)
1971/11 -0,310 (-0,086) 1974/1V - 1,838 (-0,549)
1971/111 -7,983 (-2,305)* 1975/1 - 5,532 (-1,634)
1971/1V -2,932 (-0,846) 1975/11 6,370 (1,848)
1972/1 5076  ( 1,474) 1975/II1 11,301 ( 8,271 )%*
1972/11 1,248  ( 0,340) 1975/1V 1,457  ( 0,430)
1972/111 -3,078 (-0,859) 1976/1 8,041 (2,316 )**
1972/1V 0,266  ( 0,074) 1976/11 6,264  ( 1,756)
1978/1 8,777  ( 1,086) 1976/111 1,769 ( 0,523)
1978/11 4114 (-1,159) 1976/IV. - 3,300  (-0,975)
SS=648,815, R!=0,530, SE =3,249, DW =1866, D.F =6l
Test d’analyse de covariance : F,s = 3,878 (valeur p = 0,00108)
Test prédictif de Chow : Fys6, = 2,063 (valeur p = 0,00939)

* Niveaux de signification marginaux ( valeurs p ) pour 1970/1V, 1971/1 et 1971/111 :
0,086, 0,017 et 0,025.

* Niveaux de signification marginaux pour 1973/IV, 1975/111 et 1976/1: 0,025, 0,0018 et 0,024.
3. On peut faire des observations trés similaires lorsqu’on examine par laméme méthode

la version contrainte du modele, bien que I'instabilite dans ce cas paraisse plus forte ( voir
tableau 3).
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en 1973/1V eten 1975/111. Et, de fait, si on exclut ces deux observations
de I’échantillon, les statistiques du test d’analyse de covariance et du
test prédictif deviennent respectivement 1,724 et 1,242 ; aucune de
celles-ci n’est significative au niveau de 0,05 ( les niveaux marginaux
de signification sontrespectivement 0,085 et 0,244 ). Nous avons donc
identifié deux observations dont le comportement est suffisamment
exceptionnel pour faire rejeter I'hypothese de stabilité.

En outre, a ce stade, il est intéressant d’observer que 1973/1V est
le trimestre durant lequel 'embargo arabe sur le pétrole de méme que
les hausses de prix de ’OPEP ont débuté, deux perturbations a la fois
importantes et exceptionnelles ; de plus, ce trimestre coincide avec la
fin d’une phase d’expansion ininterrompue du PNB réel aux Etats-
Unis (1971/1-1973/1V) et le commencement de la « Grande Réces-
sion » de 1974/1-1975/1. De facon assez semblable, 1975/111 coincide
plus ou moins avec la reprise qui a suivi la méme récession ; de plus,
on peut noter qu'une coupure de taxe importante ( bien que tem-
poraire ) et un crédit d’investissement aux entreprises ont été mis en
vigueur durant 1975/1I [ voir Blinder ( 1979, pp. 150-152) ], ce qui
peut expliquer, au moins en partie, le phénomeéne de sous-prédiction
dans ce cas. Finalement, on peut observer que 1970/1IV est le dernier
trimestre de la récession de 1970. Donc, I’équation de St. Louis, dans
la spécification considérée ci-dessus, montre des signes d’instabilité,
bien que celle-ci paraisse de nature plutdt temporaire ; en particulier,
il apparait que celui-ci a la performance la moins satisfaisante pres des
points tournants du cycle économique et, notamment, lorsqu’il s’agit
de tenir compte d’importants chocs au niveau de I'offre.

5. CONCLUSION

La régression [ 8 | fournit une méthode trés commode du point
de vue numeérique afin d’obtenir des indications directes concernant
I'une des conséquences principales de I'instabilité structurelle ( des
erreurs de prédiction importantes ) ainsi que tout un ensemble de tests
prédictifs. Sans I'utilisation des variables binaires suggérées, il fau-
drait, pour obtenir la méme information, soit effectuer T, régressions
supplémentaires, soit calculer les statistiques ¢, de fagon explicite, ce
qui peut &tre assez dispendieux. De plus, lorsque 7,>%, les variables
binaires considérées plus haut ne deviennent pas identiques a celles
considérées par Gujarati ( 1970,a,b ) et fournissent une information
différente, se rapportant a la chronologie des changements structurels
plutdt qu’a l'identité des coefficients instables. Par suite, le test
d’analyse de covariance et le test prédictif fournissent des renseigne-
ments complémentaires et il peut &tre tres utile d’effectuer les deux
tests ( avec variables binaires ) chaque fois que cela est possible. Finale-
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ment, on peut noter que I'interprétation paramétrique a la fois simple
et naturelle donnée ici au test prédictif de Chow ( comme un test sur le
vecteur de parametre ¥ ) montre clairement de quelle fagon ce test vise
un ensemble d’hypotheses alternatives beaucoup plus large que le test
d’analyse de covariance ( car 8,7, est un cas spécial de y#0, tandis
que l'inverse n’est pas vrai) ; de plus, cette interprétation rend tout &
fait directe la construction de quotients de probabilités a posteriori
(au sens Bayesien) pour le cas ou T,=k, car il suffit pour ce faire
d’imputer une distribution a priori au vecteur y.*

Jean-Marie DUFOUR,
Université de Montréal.

4. Pour le cas ou rang (X, ) = k<T; =1, 2, de telles probabilités a posteriori ont été
obtenues par Zellner et Siow ( 1979).
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