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RESUME

Dans cet article nous proposons une extension de la procédure de test de Hylleberg,
Engle, Granger et Yoo (1990). Nous formulons une procédure générale de test de recherche
de racines unitaires saisonnieres dans des séries temporelles de périodicité impaire, en
utilisant 1’approche de Beaulieu et Miron (1993). Nous établissons les valeurs critiques
d’échantillon fini des statistiques de test pour des périodicités de cing et sept jours fréquentes en
économie. Finalement, nous appliquons notre procédure a des séries temporelles économiques
journaliéres, et nous vérifions 1’amélioration de leur performance prévisionnelle lorsque les
séries ont été correctement filtrées.

Mots-clés : Non stationarité, Saisonnalité, Racines unitaires saisonniére, Données jour-
nalieres, Test HEGY, Prévision.

ABSTRACT

In the paper we propose an extension of the seasonal unit root test procedure developed by
Hylleberg et al. (1990). We give a general formulation of the procedure for testing the presence
of seasonal unit roots in time series with an odd periodicity, using the approach of Beaulieu
and Miron (1993). We also provide finite sample critical values of the test statistics for useful
odd periodicities of five and seven days. Finally we apply our procedure to daily economic
time series, and we show that the forecasting performance is improved by our approach.

Keywords : HEGY test, Daily data seasonality, Seasonal unit roots, Non-stationary, Forecast-
ing.

1. Introduction

De nombreuses séries temporelles économiques présentent une forte saison-
nalité. Ces mouvements saisonniers peuvent étre de nature déterministe, ils sont alors
modélisés a I’aide de variables dichotomiques saisonniéres, généralement dans un
modele ou les différences premigres ont été appliquées pour enlever la racine unitaire
de long terme. Par ailleurs, les fluctuations saisonniéres peuvent étre stochastiques,
le plus souvent non stationnaires, ¢’est-a-dire qu’elles varient au cours du temps, en
détectant des racines unitaires saisonniéres. Beaulieu et Miron (1993) ont montré
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que le fait d’imposer un type de saisonnalité, alors qu’un autre est dominant, peut
entrainer de séveres biais et/ou une perte d’information * .

Les tests de racines unitaires saisonnieres permettent de déterminer la nature
déterministe ou stochastique du comportement saisonnier. De nombreux chercheurs
ont développé des procédures de test pour détecter la présence de racines unitaires aux
fréquences saisonnieres dans les séries temporelles (Hasza et Fuller (1982), Dickey
et alii (1984), et Osborn et alii (1988)). Hylleberg et alii (1990) [désormais HEGY]
ont proposé€ une nouvelle procédure pour tester la présence de chacune des racines
unitaires, indépendamment les unes des autres 2 . Ce test détecte la présence de racines
de module un aux fréquences zéro et saisonnieres, et permet aussi de déterminer le
filtre de différenciation adéquat pour rendre la série temporelle stationnaire. Ce test,
élaboré pour des séries temporelles trimestrielles, a été étendu au cas mensuel par
Franses (1991) et Beaulieu et Miron (1993) [BM], au cas bisannuel par Franses et
Hobijn (1997) et Feltham et Giles (1999), et au cas hebdomadaire par Caceres (1996).
Les statistiques de test de HEGY (1990) ont été complétées par Ghysels et alii (1994).
Elles sont comparables a celle du test de Dickey-Hasza-Fuller, et permettent de tester
la présence de racines unitaires a toutes les fréquences saisonniéres simultanément,
avec ou sans la fréquence zéro 3 .

On constate que ces tests de racines unitaires saisonnicres paires excluent en
particulier les chroniques d’ observations journalieéres ou la périodicité saisonniere est
de cing jours comme pour les données des indices boursiers ou celles des entreprises,
ou bien de sept jours comme pour les entreprises publiques. Kunst (1997) a proposé
une variante de I’approche de Dickey et alii (1984), Franses et Hobijn (1997)
une extension de la méthode de Osborn et alii (1998), et Andrade et alii (1999)
[désormais ACOT] celle de HEGY en utilisant I’approche de Franses (1991) aux
données journalieres# . Les deux premieres approches considerent seulement les
racines unitaires sur I’ensemble des fréquences saisonniéres, sans étudier chaque
racine séparément, et elles n’ont pas été appliquées a des données empiriques, tandis
que celle de ACOT s’intéresse uniquement 2 la périodicité S = 5 et non aux autres
telle que S = 7.

Dans cet article nous proposons une extension de la procédure HEGY (1990)
pour des séries temporelles avec une fréquence saisonniére impaire, en utilisant
I’approche BM (1993). Afin de montrer I’importance pratique de notre procédure,
nous évaluons sa performance de prévision en la comparant a celle d’un modele
saisonnier déterministe et du modele «airline» de Box et Jenkins (1970).

Dans la section 2, nous présentons une formulation générale de la procédure de
test de racines unitaires dans le cas d’une saisonnalité impaire. Les valeurs critiques

1 Ghysels et alii (1994) et Abeysinghe (1994), entre autres, ont montré que la spécification d’un
comportement saisonnier déterministe sur une série en utilisant des variables dichotomiques saisonniéres
peut mener & de mauvaises spécifications.

D’autres approches radicalement différentes pour tester les racines unitaires saisonniéres ont aussi été

proposées (voir, Canova et Hansen (1995), Tam et Reinsel (1997), et Caner (1998), entre autres).

3 Franses et Hobijn (1997) ont étendu ces statistiques au cas mensuel, ainsi que Taylor (1998) mais dans
le cadre du test BM et en introduisant des tendances saisonnieres (voir aussi Smith et Taylor (1998) pour
le cas trimestriel).

4 Plus récemment, Smith et Taylor (1999a, 1999b) ont présenté des tests de type HEGY pour une périodicité
saisonniére arbitraire, mais ils n’ont pas tabulé de valeurs critiques ni appliqué leur procédure de test a
des cas impairs.
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pour les statistiques de test sont obtenues a partir des méthodes de Monte Carlo, et
elles sont comparées a celles calculées par Kunst (1997) et Andrade et alii (1996) dans
la section 3. Dans la section 4, nous appliquons notre test sur quatre séries temporelles
économiques journaliéres, et nous étudions également la performance de prévision.
La section 5 conclut cet article.

2. Procédure de test pour des racines unitaires saisonniéres
de périodicité impaire

Pour élaborer une formulation générale des tests de racines unitaires aux
fréquences zéro et saisonnicres de séries temporelles avec saisonnalité impaire, nous
utilisons la procédure de HEGY et de BM.

Soit une série y; générée par un processus autorégressif général de la forme :

o(B)ye = e + et (1)

ol ¢(B) est un polyndme d’opérateur de retard, avec B 1’opérateur de retard tel
que Bzx: = z:_1, qui possede au moins une racine unitaire dans sa représentation
autorégressive, p; un terme pouvant contenir une combinaison quelconque d’une
constante, une tendance et une série de variables dichotomiques saisonniéres, et €;
un processus bruit blanc. Considérons le polyndme de retard o(B) = (1 — B®),
avec S impair, qui posséde S racines sur le cercle unité. Elles sont obtenues a
partir de I’équation (1 — 2%) = 0, qui admet la solution z, = e*2*7/5, on
k=0,1,...,(S—1).5

Par conséquent, le polyndme d’opérateur s’écrit :

S—-1
¢(B) = As(B) = (1- BS) = (1- B)(1+ Y BY)
(5-1)/2 -
— (1 _ B) H (1 _ ei2k1r/SB)(1 _ e—i2k7r/SB) (2)
k=1

En utilisant la proposition de Lagrange (voir HEGY, 1990, pp. 221-222) dans le
cas d’observations de fréquence d’ordre .S impaire a I’expression (2) de ¢(B) autour
des S racines unitaires, on obtient I’équation de base du test :

s5-1 (8-1)/2 _
@(B)=MB(1+Y B)+ Y {Dak(e™*/5 - B)
=1 k=1

5 Nous prenons la forme polaire des racines unitaires saisonnieres, 1 et eti2km/S , et pour chaque racine
nous pouvons associer sa fréquence, 0 et +2km /S et sa période, oo et S/k, respectivement, avec
k=1,...,(S —1)/2. On peut remarquer que toutes les racines unitaires aux fréquences saisonniéres
(£2kn/S) sont des racines complexes conjuguées.
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(S-1)/2 .
. 2
+ Dot (/5 — BB -B) [ (1-2Beos= + B}
j#£k,5>3

+ (1 = BY)¢*(B) ®3)

avecjetk € 1,...,(S — 1)/2.Parailleurs,si S = 3, lapartie H(1~QBCOS%E+BZ)
est prise égale a 1. La stratégie de test est aussi similaire & celle proposée par HEGY
(1990). Elle se base sur le fait que le polyndme ¢(B) aura une racine unitaire si et
seulement si A, = 0, Vk = 1,...,S5. Nous définissons par la suite les coefficients
A en fonction des paramétres m;, tel que Ay = —7, Aogp = (—7ax + imogs1)/2 et
Azkt1 = (—mop — imop41)/2.

En substituant ces parametres dans 1’équation de base du test (3), on obtient :

S—-1 (8-1)/2
w(B) =—-mB(1+ Z BI) + Z {[—max( cos— - B)
j=1
(8-1)/2
2k
+ 7r2k+1sinT7r]B(1 - H (1- QBCOS% + B?)}
]¢k 5>3
+(1 - B%)p*(B) (4)

avec j etk € 1,...,(S —1)/2. Comme précédemment, si S = 3, alors [[(1 —
2Bcos?L™ + B?) prend la valeur 1.

En supposant que les données sont générées par un processus saisonnier intégré,
»(B)y: = s + ¢, ’équation auxiliaire du test devient :

s
O (B)ysi1 =Y Thlk—1+ ht + & (5)
k=1
ol
s-1
yie = (1+ Z By,
j=1
- (8-1)/2
Yokt = (cos—— — B)(1 — H 1- 2Bcos——— + B?)y,
S S
;ék 5>3
(8-1)/2 2ir
Yok+1,t = —bln—(l — B) H (1- QBCOSJ? + By,

§#k,8>3

ysi1e = (1 — By, avecjetk=1,...,(S—-1)/2

Tandis que la série y1; conserve la racine unitaire a la fréquence zéro (ou de
long terme) et filtre toutes les racines saisonniéres de module un, les séries Yo + et
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Yor+1,¢ conservent des racines conjuguées complexes a la fréquence correspondante
et enlevent la racine non saisonniere ainsi que toutes les autres racines complexes
conjuguées.

La série de régresseurs yy; peut se réécrire comme une fonction de la fréquence
associ€e. De plus, pour k > 2 et pair, y,_1 ; s’exprime simplement en termes de yx,
et Yk +—1, permettant une construction plus facile de ces variables. Cette approche
assure que ces régresseurs soient mutuellement orthogonaux.

s
Y1 = }:cos(ij)Bj_lyt
i=1
s .
2kjm. .
Yokt = ;COS(TJ)B] 'y,

2kw . 2kw
[_COtan(T)]ymﬁl,t + [1/SIH(T)]y2k+1,t—1

Il

s .
. 2kgm.
Y2416 = —;:1 SIH(TJ')BJ Ly, aveck=1,...,(S-1)/2

On estime par la méthode des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) les
parametres 7; de I’équation auxiliaire du test (5) afin de tester I’hypothése selon
laquelle il existe des racines unitaires aux fréquences zéro et saisonniéres. On com-
pare alors les statistiques de test estimées aux distributions d’échantillon fini approprié
basées sur des simulations de Monte Carlo. La stratégie de test est la suivante :

— Pour la fréquence zéro, on utilise un test unilatéral ® pour tester 1’hypothése
nulle Hy : m; = 0, contre ’hypothése alternative H; : m; < 0.

Sit; > t1,4, OO t1 o est la valeur tabulée associée a un risque de premiere
espece o *, Hy est acceptée au risque «, et nous avons une racine unitaire 2 la
fréquence zéro.

— Pour les fréquences saisonniéres, on utilise une F-statistique 8

Hy : mop = mok+1 = 0, contre Hy : mop # T2k+1 7é 0.

pour tester

Si Fog okt1 < For 2k+1,a> OU Fog 2k41,o st la valeur tabulée associée a un
risque de premiére espéce «, H est acceptée au risque de premiere espece «, et
nous avons donc une racine unitaire a la fréquence saisonniére correspondante.

— Nous proposons également d’ autres F-statistiques, analogues a celles proposées
par Ghysels, Lee et Noh (GLN), pour tester la présence de racines unitaires a

6 On utilise un test unilatéral a gauche a cause de ’hypothése alternative w1 < 0, et non w1 # 0.
L’explication de cette particularité provient de I’adoption de la représentation sous forme canonique des
processus ARMA (voir Hylleberg et alii (1990)).

7 Dans I’application, on prendra un risque de premiére espéce o = 2,5% pour les statistiques de test
1,00 F2k,2k+1,a’ Fy. .5, e F1 g q- Cette valeur est généralement retenue dans les applications
empiriques.

Dans ce cas, nous pouvons également tester oy, ; = Oavec un test bilatéral, puis mo;, = Oavec untest
unilatéral. Dickey (1993) et Smith et Taylor (1999b) préconisent plutdt I’utilisation des F-statistiques
que celles des t-statistiques pour des problémes d’inférence.
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toutes les fréquences simultanément (notée F;  g) et la présence de racine
sur le cercle unité a toutes les fréquences saisonnicres mais sans considérer la
fréquence zéro (notée Fy ).

En général, cette procédure de test est estimée avec ¢*(B) = 1. Cependant,
comme il est montré par Beaulieu et Miron (1993), nous devons introduire des
retards supplémentaires de la variable dépendante ys41 ¢ pour blanchir les erreurs.
Néanmoins, la puissance et la taille du test dépendent du nombre de retards de cette
variable dépendante. En effet, un nombre €levé de retards affecte négativement la
puissance du test, et un faible nombre de retards entraine une augmentation de la
taille du test au dela du niveau de signification. Dans ce cas, nous avons un rejet
ou une acceptation erronée d’une racine unitaire. Pour pallier a ce probleme, des
techniques ont été proposées pour sélectionner le nombre de retards ® , comme, par
exemple, les critéres d’information, AIC ou BIC, et la procédure séquentielle de Otto
et Wirjanto (1990).

La formulation présentée est suffisamment générale pour fournir un test
individuel de racines unitaires impaires, en remplagant la variable .S par 1’ordre de
la fréquence saisonni¢re (impaire) étudiée. Par ailleurs, on peut substituer dans les
équations les termes de cos(2kjm/S) etsin(2kjm/S) par leurs valeurs remarquables,
quand elles existent. Si ce n’est pas le cas (S = 7, par exemple), on utilise les
exponentielles, et plus particulierement les formes polaires des racines unitaires de
module un.

L’ application de la formulation générale a des périodicités impaires fréquentes
en économie, comme S = 5 et S = 7, permet de mettre en évidence son intérét ainsi
que sa simplicité d’application. Nous rapportons les différentes étapes pour les deux
cas en Annexe A et B.

3. Distribution asymptotique

Les distributions asymptotiques des statistiques de test sont établies directement
a partir de celles proposées par BM (1993) et Taylor (1998), et sont présentées en
Annexe C.

Les valeurs critiques d’échantillon fini des statistiques de test sont obtenues en
réalisant 30000 réplications de Monte Carlo, avec diverses combinaisons de constante,
de variables dichotomiques saisonnieres et de tendance (voir les tables 3 a 8). Les
simulations ont été mises en ceuvre en utilisant GAUSS 386 sur un micro-ordinateur
Pentium 350Mhz. Le processus générateur des données est Agy; = &4, avec £; un
bruit blanc et S = 5 ou 7. Pour ces deux cas, on utilise plusieurs tailles d’échantillon,
T = 260 et 520 pour S = 5, et T = 364 et 728 pour S = 710 . Les tables
3-8 fournissent les valeurs critiques simulées pour les r-tests unilatéraux et les F-
statistiques Fog 2k+1, F1...5 et Fo. s.

9 Voir Taylor (1997) pour une discussion détaillée concernant le probléme de sélection du nombre de

retards.
10 Des valeurs critiques sont tabulées pour d’autres tailles d’échantillon dans Darné et aliz (1999).
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TABLE 1
Comparaison des valeurs critiques de plusieurs F-statistiques
Quantiles
S 090 095 0975 0.99 090 095 0.975 0.99
Kunst DLT
5 198 234 270 3.20 196 232 269 3.3
7 183 213 246 283 1.79 209 237 275
ACOT DLT
5 203 246 2.89 345 204 248 2.88 3.39

Les valeurs critiques de Kunst correspondent a celles données dans la table I (p.128, 1997) pour
T = 1000; ces valeurs sont comparées avec celles des statistiques de test que nous avons tabulées (DLT,
les initiales des auteurs) 5 (T' = 1300) et Fy 7 (T = 1092)® pour S = 5 et 7, respectivement. Les
valeurs critiques de ACOT correspondent 2 celles de la statistique de test Fo_ 5 proposées dans la table 7
(p.22, 1996) pour T' = 800, et sont comparées avec celles que nous avons tabulées pour le méme type de
statistique de test (DLT).

@ Les valeurs critiques pour ces tailles d’échantillon ne sont pas présentées dans les tableaux
suivants, mais peuvent étre obtenues dans Darné et alli (1999).

Dans la table 1 nous comparons les valeurs critiques des statistiques de test
Fy s et Fy g tabulées par notre procédure avec, respectivement, celles de Kunst
(1997) et Andrade et alii (1996) 11 .

La premiére partie de la table 1 concerne les valeurs critiques tabulées par Kunst
pour S = 5et7 12 Les résultats indiquent que ces valeurs et les ndtres sont ”presque”
identiques, ce qui confirme la conclusion de Osborn et Rodrigues (1999) '3 . Ces
auteurs montrent que le test de Kunst et le F-test général de HEGY sont équivalents
asymptotiquement et en échantillons finis.

Dans la seconde partie de la table 1, nous comparons les valeurs tabulées par
ACOT (1999) et celles a partir de notre procédure de test pour la F-statistique F5__ 5.
Nous remarquons que les valeurs critiques sont équivalentes, et ce résultat peut
étre étendu aux F-statistiques Fos et Fy5. Cependant, les z-statistiques ne sont pas
complétement comparables 14 car la définition des parameétres 7 est différente dans
I’approche de Franses (1991) (utilisée par ACOT) et celle de BM (1993) (utilisée
dans notre procédure) 1% .

11 Andrade et alii (1999) ne proposent pas les valeurs critiques pour les régressions auxiliaires de test

comprenant uniquement des composantes déterministes, c’est-a-dire les modeles avec constante, sans
variables dichotomiques saisonniéres, et sans tendance (c,nd,nt) ou avec tendance (c,nd,t).

Cette comparaison n’inclut pas le test de ACOT (1999) qui ne propose pas de valeurs tabulées pour la
F-statistique générale Fy 5

13 Osborn et Rodrigues (1999) ont montré que les régressions de test de Osborn et aliz (1988) et Dickey
et alii (1984) sont des formes réduites de celles de KunsttHEGY.

Nous ne rapportons pas la comparaison des t-statistiques pour simplifier la table.

Litago et Terraza (1995) ont montré la correspondance entre les ¢-statistiques proposées par Franses et
celles de BM dans le contexte mensuel.

12

14
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4, Applications

4.1. Tests de racines unitaires saisonniéres

N

Nous appliquons le test de racines unitaires saisonnieres a quatre séries
temporelles économiques journalieres, ou la périodicité esthebdomadaire (S = 7) : la
consommation d’énergie électrique francaise (ELEC) observée du 04 janvier 1999 au
26 septembre 1999 (270 observations), le flux autoroutier frangais (MT) du 06 janvier
1997 au 24 novembre 1997 (322 observations), et le trafic aérien de passagers au départ
(AT1) et a I’arrivée (AT2) de I’aéroport (aéroports de Orly et Roissy, Paris) observé
du 04 janvier 1999 au 04 octobre 1999 (273 observations). La figure 1 représente ces
séries transformées par les logarithmes.

Consommation d’Energie Electrique Flux Autoroutier
-
~ pe
"
S
°
N =
~
- ©
°
o
~
~
o °
®©
© | ©
{ >
© +
©313 27 41 55 69 83 97 113 131 149 167 185 203 221 239 257 @317 33 49 65 81 97 115 135 155 175 195 215 235 255 275 295 315
Trafic Aerien de Passagers a I'Arrivee Trafic Aerien de Passagers au Depart
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112 114 116 118

,_
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110 111 112 113 114 115 116 117 118 119

©
o
313 27 41 55 69 83 97 113 131 149 167 185 203 221 239 257 T 313 27 41 55 69 83 97 113 131 149 167 185 203 221 239 257

FIGURE 1
Séries transformées par les logarithmes

La table 2 rapporte les résultats du test de racines unitaires saisonniéres avec la
régression auxiliaire augmentée par une structure de retard. En effet, certaines valeurs
retardées de la variable dépendante ont été introduites dans la régression auxiliaire
afin d’obtenir des résidus estimés proches du bruit blanc. Le nombre de retards a été
sélectionné en appliquant la procédure séquentielle & partir du test du multiplicateur
de Lagrange développée par Otto et Wirjanto (1990).

Les modeles des régressions auxiliaires ne comprennent aucune constante,
variable dichotomique saisonniere et tendance. Ces modeles ont été sélectionnés en
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utilisant les criteres de sélection AIC et BIC. On remarque, d’apres la table 2, que
toutes les séries possédent une racine unitaire a la fréquence zéro. Les racines aux
fréquences saisonniéres ne sont pas rejetées ¢ par les séries ELEC, MT, AT1 et AT2.
Par conséquent, la saisonnalité de ces séries est de nature stochastique non stationnaire,
et la stationarité de ces séries est obtenue en utilisant le filtre de différenciation d’ordre
sept.

TABLE 2
Tests de racines unitaires saisonniéres

Modele i Fas Fys Fesr F5 7 Fy 7 retards

ELEC 0.13 2.82 199 3.82* 291* 249* 10
MT 047 147 314 217 227 198 16
ATt  -0.11 257 317 290 292* 250* 17
AT2  -0.24 327 1.25 3.62* 2.78* 2.39* 20

* Significativement différent de zéro au niveau de 5%, ** au niveau de 2.5%. Aucune variable

dichotomique saisonniére et tendance ne sont incluses dans chaque équation. Retards représente le nombre
de différences d’ordre sept retardées dans la régression de test auxiliaire.

4.2. Etude de prévision

Nous examinons maintenant la performance de prévision pour ces séries,
en utilisant le crittre RMSE (Root Mean Squared Error) de la prévision hors
échantillon. La prévision est évaluée pour un horizon de trois semaines, soit 21
prévisions calculées. Nous comparons la précision de prévision entre le modele
basé sur les différences d’ordre sept, qui a été déterminé par le test de racines
unitaires saisonniéres, le modele composé des différences premieres et des différences
septiémes ou modele «airline» (Box et Jenkins (1970)), et celui utilisant les
différences premieres et des variables dichotomiques saisonniéres (modele saisonnier
déterministe).

La figure 2 présente la comparaison des RMSE pour les différentes séries.

Pour les séries de la consommation d’électricité et du flux autoroutier, le modele
de HEGY donne les meilleurs prévisions sur I’ensemble de 1’horizon, en particulier
pour la premiere série.

Par contre, le modele «airline » améliore les prévisions pour la série du trafic de
passagers a |’arrivée, méme si le modele basé sur les différences septieémes est plus
précis pour les horizons de prévision les plus courts.

Pour la série du trafic de passagers au départ, les trois modeles donnent des
prévisions trés proches lors des premiers horizons. Cependant, le modele en différence
hebdomadaire améliore la prévision quand on considere de plus longs horizons.

16 Meéme si certaines F-statistiques sont significativement différentes de zéro au niveau de 5%, elles
ne le sont plus au niveau de 2.5%. Par conséquent, on accepte I’hypothese nulle de racines unitaires
saisonnieres pour toutes les séries.
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FIGURE 2
Comparaison des RMSE de prévision

En définitive, le modele basé sur les différences d’ordre sept donne globa-
lement de meilleurs RMSE. Ce résultat confirme les conclusions de Clements et
Hendry (1997) et Osborn et alii (1999).

Pour toutes ces séries, I’utilisation d’un modele inopportun, c’est-a-dire ici le
modele saisonnier déterministe et/ou le modele «airline», peut entrainer une faible
précision de prévision.

5. Conclusion

Dans ce papier, nous avons proposé une extension de la procédure de test de
racines unitaires saisonnieres développée par HEGY (1990). Nous avons élaboré une
formulation générale de la procédure afin de tester la présence de racines unitaires
saisonnieres dans des séries temporelles de périodicité impaire, en utilisant I’approche
BM. Nous avons donné son expression pour des périodicités de cinq et sept jours par
semaine qui sont fréquentes en économie. Les valeurs critiques pour les statistiques
de test proposées dans ce papier sont établies pour diverses tailles d’échantillon et
combinaisons de termes déterministes. A titre d’illustration, nous avons appliqué
le test de racines unitaires saisonniéres sur des séries temporelles économiques
journaliéres. Ces applications empiriques montrent comment il est possible a partir
de nos tables de déterminer le filtre adéquat de stationarisation, et d’évaluer la nature
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déterministe ou stochastique des fluctuations saisonnires. Ce choix améliore, en
général, la précision de la prévision hors échantillon des séries temporelles retenues.

Annexe A

Le polyndme d’opérateur (1 — B%) s’écrit de la maniére suivante :
(1-B%) = (1-B)(1-e"*"/5B)(1-¢”*"/°B)(1-e *"/*B)(1—€"*"/°B) (6)

De I’expression générale ¢(B) de (3) autour des cing racines unitaires, on
obtient I’équation de base du test :

©(B) =MB(1+ B+ B*+ B3+ BY)
y |4 4

+ X\ B(e=/5 — BY(1 - B)[1 — 2Bcos% + B2
. 4

+ \3B(e?™/® — B)(1 - B)[1 — 2Bcos§ + B
—idm /5 2m 2

+ M\ B(e — B)(1 —B)[1—2Bcos—5—-—|—B ]
_ 2

+ AsB(e*/5 — B)(1 - B)[1 — QBCOS?W + B?]

+(1- B%)y*(B) (7)

On définit au préalable les coefficients )y en fonction de paramétres 7; (k et
1 = 1,...,5), qui rendent possible la suppression des parties imaginaires présentes
dans I’équation de base du test. On fournit ainsi la nouvelle représentation du
polyndme ¢(B) a partir de la définition des coefficients Ay, :

¢p(B) = -mB(1+ B+ B*+ B* + BY)
—mB(1 — B)(cos%r - B)[1 - 2Bcos%71 + B?]
+m3B(1 — B)sin%”u - 2Bcos4?7r + B
—myB(1 — B)(cos%r - B)[1- 2Bcos2?7T + B
+ s B(1 — B)sin4—;T—[1 — 2Bcos2?7r + B2

+(1-B%)¢"(B) (®)

En remplagant les sinus et les cosinus de 27/5 et 47w/5 par leur valeur
remarquable, on obtient :

¢(B) = —mB(1+ B+ B?+ B>+ B%)
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— mB(1/4)(=1 + V5 — 4B)(1 - B)[1 — (=1 — V/5)(B/2) + B?]
+ 13 B(1/4)(\/10 4+ 2v/5(1 — B)[1 — (=1 — V/5)(B/2) + B?
— mB(1/4)(=1 = V5 — 4B)(1 — B)[1 — (=1 + V5)(B/2) + B

+ 15 B(1/4)(v/ 10 — 2v/5(1 — B)[1 — (=1 + V/5)(B/2) + B2
+(1 - B%)¢*(B) (9)

L’équation auxiliaire du test et les régresseurs correspondants sont :

5

0" (B)yer = Zﬁkykt 1+ pe+ & (10)
k=1

avec

5
Y1e = Z cos(0jm)B 1y,
j~1

Yor = Zcos BJ Ly

2m . 2T
= [—cotan-:r)—]y?,f + [l/sm?]y&t,l

10 + 2v5
10 + 25

5
2T
yStZ—ZSIH(]T)BJ 'y

= 1[=(=1+ V5)yst + 4ys,e-1]

Yar = Zcos B’ Ly

A . Am
= [—cotan—S—]yst + [1/sin—=lys.e-1

10 — 2v/5
10 2\/

Yst = ~Zs1n( YBI ™1y

= =(=1 = V5)ys: + 4ys5,0—1]

Il faut remarquer qu’on a substitué, dans les régresseurs yo; et Y4, les termes
de sinus et cosinus 27 /5 et 47 /5 par leur valeur remarquable.
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Annexe B
Le polyndme d’opérateur (1 — B”) s’écrit de la maniére suivante :

(1-B7)=(1-B)1—-e/"B)(1 - ¢>"/"B)(1— e *"/"B)
(1 _ ei47r/7B)(1 _ e—i61r/7B)(1 _ ei67r/7B) (11)

Nous pouvons écrire 1’équation de test ¢(B) suivante :

¢(B) = \B(1+ B+ B*>+ B*+ B'+ B® + B°)

+ X B(e™®™/T — B)(1 - B)[1 — 2Bcos477r + B?]
1- 2Bcosg77I + B?]
+ A3B(e*™/7 — B)(1 - B)[1 — 2Bcos47’T + B?]
1- 2Bcos§77£ + B?]

—idm [T 2m 2
+ M\ B(e —B)(1-B)[1 —2Bcos7 + B?|
1- 2Bcos677r + B?]
+ AsB(e*™/7 — B)(1 — B)[1 — 2Bcos277r + B?]
- 2Bcos677r + B?]
+ A¢B(e~%™/T — B)(1 - B)[1 - 23cos277T + B

4

1- 2Bcos—,;r— + B?]

i61/7 2m 2
+ A7B(e —B)(1-B)[1 - 23005—7— + B7

n- 2Bcos477r + B% + (1 - B")¢*(B) (12)

Apres avoir substitué \g, par 7k, le polyndme o(B) peut étre réécrit ainsi :

¢(B) = —mB(1+ B+ B? + B® + B* + B° 4 BY)
2 4
—meB(1 — B)(cos77T - B)[1- 2Bcos—77E + B?]

6
1- QBcos-7E + B?]

2 4
+ w3 B(1 — B)Sin%r[l — 2Bcos—7E + B?|
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1~ QBCOS 7 L. B?]
A o,
—myB(1 - )(COS7 - B)[1- 2Bcos—7— + B7]
6
[1- 2Bcos—77£ + B?]
L Arm 2m 2
+ 75 B(1 — B)s1n7[1 - 230037 + B?|
6
[1- QBcos—,;—r + B?)
6m 2w 9
—7mB(1 — B)(cos7 - B)[1 - 2Bcos7 + B
4
1- 2Bcos— + B2

7

2
+mB(1 - B)sin677r[l - 2Bcos77T + B?]

1- 23605477r +B% + (1 -B")y¢*(B)

De maniére identique que précédemment, nous construisons maintenant :

7
0" (B)yst = Zﬂ'kyk,t—l + py + €
k=1

7
Y1t = Z cos(0jm) B Yy,
=1

7 .
24T, i
=Y cos(EEm
Jj=1
2w . 2m
= [—cotan—,i-]yzt + [1/Sln7]y3,t—1

Y3p = Zsm BJ Ly
Yar = Zcos BJ Ly

A . Am
= [—cotan7]y5t + [1/Sln7]y5,t~1

L AgT
y5t:-Zsm(~%—)BJ "y

j=1

(13)

(14)
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7 .
6, i
Yer = Zcos(—i ) By,
Jj=1
i . bm
= [—cotan—7—]y7t + [1/sm—7—]y7,t_1

7 .
6T L
=3 sin(*75) By,

On remarque que nous avons conservé la définition des régresseurs yo;, yay €t
Yo Sous leur forme polaire car les valeurs remarquables de sinus et cosinus 27 /7 ainsi
que leurs harmoniques n’existent pas. Ce cas met en valeur I’intérét de la formulation
générale.

Finalement, on estime les équation auxiliaires (10) et (14) via la méthode des
MCO, et on applique alors la stratégie de test établie précédemment.
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Annexe C

Nous donnons les distributions asymptotiques des différentes statistiques de
test utilisées, a savoir les t- et les F-statistiques. Elles sont établies directement a
partir de celles proposées par Beaulieu et Miron (1993) et Taylor (1998).

R AAGLG)
[fiy Wi(r)2dr]1/2

[fol(W2de2k + Wak1dWok41))?
Jo (Wak(r)? + Wap s (r)?)dr

[fol (Wak+1dWay — WordWag 1) }
fol(Wz/c(r)2 + Warg1(r)2)dr

Fopopy1 — {

o Wi(r)dWs (r))?

fol Wi (r)2dr
+ (Sg:)ﬂ [fol(Wzde% + War41dWag41))?
o S (Wak(r)? + Wagga (r)?)dr

[f()l (Wag41dWoy — Wzde2k+1)]2] }

o (War(r)? + Wk (r)2)dr

(3512)/2 [fgl(W%dWZk + Wars1dWaory1))?

k=1 fol(W2k(7")2 + Wagp1(r)?)dr
[fOI(W2k+1dW2k - WdeW2k+1)]2] }
fol(WQk(T)2 + Waog 1 (r)2)dr

Fps— 1/(5— 1)){

ok =1,...,(8 —1)/2, les W;(r) i = 1 a S) sont une série de mouvements
Browniens standards indépendants de tous les autres W;(r) pour ¢ # j, et’ — note
une convergence faible.
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TABLE 3
Valeurs critiques des t-tests pour w1 (S = 5)

Quantiles
1

Régressions
auxiliaires T 001 0025 0.05 0.10

nc,nd,nt 260 -2.521 -2.177 -1.899 -1.583
520 -2.519 -2.215 -1.930 -1.607

c,nd,nt 260 -3.396 -3.101 -2.845 -2.550
520 -3.439 -3.104 -2.839 -2.546

c,nd,t 260 -3.952 -3.628 -3.382 -3.098
520 -3982 -3.669 -3414 -3.111

c,d,nt 260 -3.376 -3.082 -2.824 -2.539
520 -3.428 -3.093 -2.829 -2.539

c,dt 260 -3.934 -3.614 -3.363 -3.082
520 -3974 -3.660 -3.403 -3.104

La régression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non)
variables dichotomiques saisonniéres ((n)d) et (non) tendance ((n)t).

TABLE 4
Valeurs critiques des F-tests joints pour {73, 73} et {74, 75} (S = 5)
Quantiles
Foy Fys5

Régressions
auxiliaires T 090 095 0975 0.99 090 095 0975 0.99

nc,ndnt 260 2.376 3.081 3.784 4.757  2.396 3.086 3.807 4.779
520 2.412 3.114 3.791 4.735  2.376 3.065 3.740 4.703

c,nd,nt 260 2.363 3.070 3.765 4.700  2.388 3.071 3.787 4.750
520 2.405 3.107 3.782 4.727 2371 3.062 3.728 4.698

c,nd,t 260 2.358 3.047 3.751 4.672  2.373 3.053 3.771 4.733
520 2.403 3.094 3.771 4709 2.368 3.055 3.714 4.683

c,d,nt 260 5.509 6.521 7.538 8.755 5.560 6.545 7.480 8.699
520 5.594 6.639 7.595 8.735  5.586 6.602 7.505 8.789

c,dt 260 5.487 6.511 7.520 8.702  5.540 6.540 7.459 8.643
520 5.584 6.641 7.577 8.724  5.580 6.591 7.501 8.788

Larégression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non) variables dichotomiques saisonniéres
((n)d) et (non) tendance ((n)t).
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TABLE 5
Valeurs critiques des F-tests joints pour {ma ... 75} et {7y ... 75} (S =5)

Quantiles

Fa 5
Régressions

auxiliaires T 090 0.95 0.975 0.99

F s

090 0.95 0975 0.99

nc,ndnt 260 2.036 2.477 2.933 3.465
520 2.010 2.454 2.883 3.379

cnd,nt 260 2.026 2.467 2.922 3.447
520 2.005 2.448 2.878 3.373

c,nd,t 260 2.016 2.454 2916 3.442
520 1.999 2.442 2.871 3.360

c,d,nt 260 4.847 5.511 6.164 6.988
520 4.850 5.514 6.119 6.888

cdt 260 4.836 5.499 6.135 6.980
520 4.852 5.505 6.129 6.883

1.942 2.344 2702 3.168
1.928 2.304 2.676 3.128

2.514 2.963 3.371 3.895
2.502 2.921 3.322 3.823

3.110 3.573 4.024 4.549
3.090 3.564 4.004 4.539

4.682 5.286 5.852 6.556
4.646 5.241 5.765 6.443

5.213 5.827 6.407 7.173
5.206 5.790 6.348 7.024

Larégression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non) variables dichotomiques saisonniéres

((n)d) et (non) tendance ((n)t).

TABLE 6
Valeurs critiques du t-test pour 7, et du F-test joint pour {my ... 77} (S =7)
Quantiles
t Fy 7
Régressions

auxiliaires T 001 0.025 0.05 0.10 090 0.95 0975 0.99
nc,nd,nt 364 -2.516 -2.197 -1.925 -1.604 1.813 2.107 2.392 2.789
728 -2.570 -2.245 -1.939 -1.592 1.814 2.109 2.414 2.794
cndnt 364 -3414 -3.076 -2.827 -2.536 2.184 2.515 2.836 3.265
728 -3.458 -3.120 -2.855 -2.564 2.204 2.528 2.840 3.232
c,nd,t 364 -3.915 -3.608 -3.367 -3.096 2.596 2.946 3.279 3.714
728 -3.973 -3.655 -3.404 -3.135 2.610 2,966 3.291 3.707
c,d,nt 364 -3.391 -3.061 -2.809 -2.525 4415 4.891 5.363 5.954
728 -3.414 -3.114 -2.845 -2.556 4.438 4.917 5.355 5.850
c,d,t 364 -3.898 -3.594 -3.354 -3.083 4782 5.281 5.761 6.328
728 -3.958 -3.646 -3.392 -3.126 4.804 5.305 5.752 6.306

Larégression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non) variables dichotomiques saisonniéres

((n)d) et (non) tendance ((n)t).
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TABLE 7
Valeurs critiques des F-tests joints pour {mg, w3} et {mq, 75} (S =7)
Quantiles
Fa3 Fys

Régressions
auxiliaires T 090 095 0975 0.99 090 0.95 0.975 0.99

nc,nd,nt 364 2.362 3.046 3.726 4.688 2.375 3.056 3.752 4.674
728 2.402 3.119 3.837 4.760 2.410 3.095 3.773 4.677

condnt 364 2356 3.036 3.724 4.672 2.368 3.050 3.740 4.663
728 2.399 3.117 3.825 4.743 2.408 3.091 3.756 4.660

c,nd,t 364 2.347 3.033 3.717 4.638 2.355 3.035 3.729 4.640
728 2.395 3.110 3.822 4.751 2402 3.091 3.748 4.641

c,d,nt 364 5.500 6.482 7.446 8.651 5.523 6.519 7.438 8.600
728 5.615 6.624 7.582 8.730 5.535 6.546 7.540 8.907

cd.t 364 5.492 6.468 7.456 8.654 5.516 6.507 7.413 8.636
728 5.612 6.616 7.580 8.735 5.530 6.529 7.526 8.911

Larégression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non) variables dichotomiques saisonniéres
((n)d) et (non) tendance ((n)t).

TABLE 8
Valeurs critiques des F-tests joints pour {mg, 77} et {mo ... w7} (S =7)
Quantiles
Fer F> 7

Régressions
auxiliaires T 090 095 0975 0.99 090 0.95 0975 0.99

nc,nd,nt 364 2.390 3.104 3.806 4.731 1.845 2.183 2.494 2.907
728 2.431 3.134 3.848 4.702 1.860 2.197 2.516 2.902

cnd,nt 364 2.383 3.099 3.799 4.721 1.841 2.176 2.490 2.902
728 2.428 3.129 3.843 4.689 1.857 2.194 2.510 2.901

c,nd,t 364 2.375 3.087 3.778 4.714 1.833 2.168 2.479 2.888
728 2.423 3.123 3.838 4.678 1.854 2.189 2.506 2.902

c,d,nt 364 5.538 6.585 7.523 8.683 4.516 5.038 5.534 6.181
728 5.606 6.689 7.587 8.692 4.543 5.072 5.529 6.099

c,dt 364 5.535 6.555 7.511 8.662 4.510 5.034 5.522 6.168
728 5.603 6.683 7.583 8.683 4.539 5.065 5.526 6.094

Larégression auxiliaire peut comprendre (non) constante ((n)c), (non) variables dichotomiques saisonnieres
((n)d) et (non) tendance ((n)t).
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