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Abstract

The purpose of this paper is to empirically study the factors that impact the Canadian
provincial governments’ real per capita health expenditures and to determine if health care
expenditures in Canada grow more than proportionally with any increase in income, as in the
case of a luxury good (income elasticity greater than one).

These issues have major policy implications for Canada. For example, if it is established
that health care represents a luxury good, health expenditures as a proportion of GDP will
increase. This means that the health sector will consume a larger and larger share of national
income. Because it is hard for governments to increase their revenues as a proportion of national
income, it follows that a growing share of governments’ revenues will be allocated to health
expenditures, at the expense of other sectors.

In order to address these issues, we use data on real per capita total income, the proportion
of the population 65 years of age or over, and the ratio of the deficit or surplus to gross domestic
product (GDP) for all 10 Canadian provinces for the period 1966 to 1998. Recent econometric
techniques for panel data have been applied to test for stationarity ( if the mean, the variance and
the covariance of the series vary over time) as well as for cointegration (whether there is a
long-term relationship between the variables) of the series.

An income elasticity of 0.88 is found, suggesting that health care expenditure is positively
related to income, but that health is not a luxury good under the assumption of constant prices.
We also discuss the implications of a situation where the relative price of health care is not
constant. The resulting policy recommendation is that we need to put more money into the health
care system as our economy grows. For the ratio of the fiscal deficit or surplus to GDP, a
significant coefficient of 1.45 is obtained. This suggests that following an increase in the deficit,
governments may be inclined to decrease their program expenditures in order to reduce deficit.
The coefficient for the proportion of the population 65 years of age or over is non-significant,
suggesting that the estimated effect of population ageing on health expenditure growth has been
negligible relative to other factors to date.

JEL Classification: 110, C22, C23, E30.
Key words: Health expenditures, Canadian provinces, Stationarity, Cointegration, Panel data,
Income elasticity, Baumol effect.
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Résumé

L’objectif de ce rapport est d’analyser empiriquement les facteurs responsables de la hausse
des dépenses de santé réelles par habitant au Canada et de déterminer si les dépenses de santé
augmentent plus que proportionnellement par rapport a une augmentation du revenu, comme
c’est le cas pour un bien de luxe (€lasticité-revenu supérieure a I’unité).

Ces questions ont des implications de politiques majeures pour le Canada. Par exemple, s’il
est établi que les soins de santé représentent un bien de luxe, les dépenses de santé en proportion
du PIB augmenteront. Ceci veut dire que le secteur de la santé consommera une partie de plus en
plus importante du revenu national. Puisque les revenus des gouvernements en proportion du
revenu national peuvent difficilement augmenter, il s’en suit qu’une partie de plus en plus
importante des revenus des gouvernements sera allouée aux dépenses de santé au détriment
d’autres secteurs.

Afin d’étudier ces points, nous utilisons des données des 10 provinces canadiennes de 1966
a 1998 sur le revenu total réel par habitant, la proportion de la population agée de 65 ans et plus,
ainsi que le ratio du déficit ou surplus par rapport au PIB (produit intérieur brut). Des techniques
¢conométriques récentes pour les données panel ont été appliquées afin de tester la stationnarité
(si la moyenne, la variance et la covariance changent avec le temps) ainsi que la cointégration
(s’1l existe une relation de long-terme entre les variables) des séries.

Nos résultats indiquent un coefficient d’¢lasticité de 0.88 pour le revenu, ce qui établit une
relation positive entre les dépenses de santé et le revenu, mais ne suggere nullement que les
soins de santé représentent un bien de luxe sous I’hypotheése des prix constants. Nous discutons
¢galement des implications du cas ou le prix relatif des soins de santé n’est pas constant. La
recommandation de politiques qui en résulte est que plus d’argent doit étre injecté dans le
systeme de santé au fur et a mesure que notre économie se développe. Par ailleurs, un
coefficient significatif de 1.45 a été trouvé pour le ratio du déficit ou surplus au PIB. Ceci
suggere que, suite a une augmentation du déficit, les gouvernements peuvent étre inclinés a
réduire leurs dépenses dans les programmes pour diminuer le déficit. Nous avons obtenu un
coefficient non significatif pour la proportion de la population agée de 65 ans et plus, suggérant
que ’effet du vieillissement sur la croissance des dépenses de santé a été jusqu’a date
négligeable comparativement aux autres facteurs.

Classification JEL : 110, C22, C23, E30.
Mots clés : dépenses de santé, provinces canadiennes, stationnarité, cointégration, données panel,
¢lasticité revenu, effet Baumol.
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1. Introduction

Dans la littérature de 1’économie de la santé, un long débat existe au sujet des déterminants
de la hausse des dépenses de soins de santé. Différents auteurs utilisant différents modeles ont
cherché a déterminer, a partir des données de divers pays de I’OCDE (Organisation de
coopération et de développement économiques), les principaux facteurs expliquant cette hausse.
La premiére génération d’études a comporté des régressions de coupe transversale d’abord
bivari¢es (Newhouse, 1977) puis multivariées (Leu, 1986; Gerdtham et al., 1992). La seconde
génération d’études a porté sur I’analyse de données panel, dans un premier temps, sans tenir
compte des problémes de non-stationnarité (c’est-a-dire des séries ou la moyenne, la variance et
la covariance changent avec le temps) et de cointégration qui peuvent exister entre les variables
de dépenses de santé et de revenu (Gerdtham, 1992; Hitiris et Posnett, 1992; Gerdtham et al.
1998); et, dans un deuxiéme temps, en considérant les questions de non-stationnarité et de
cointégration entre ces variables (Hansen et King, 1996; Blomqvist et Carter, 1997; McCoskey et
Selden, 1998; Roberts, 2000). Un résultat commun de ces études est que le PIB (produit intérieur
brut) réel par habitant semble étre le facteur le plus important dans I’explication de la hausse des
dépenses de santé. Ces études n’arrivent cependant pas encore a déterminer de maniere unanime
et concluante si les services de soins de santé représentent un « bien de luxe », en d’autres mots
si I’élasticité revenu des dépenses est au-dessus de I’unité. Certaines études ont mené a un
coefficient d’¢€lasticité supérieur a ’unité alors que d’autres plus récentes ont abouti a un
coefficient inférieur a un. Ces résultats contradictoires peuvent s’expliquer par les différences
dans les mode¢les. En plus du revenu, des auteurs comme Leu (1986) et Gerdtham et al. (1998)
ont inclus d’autres variables non institutionnelles comme la proportion de la population agée de
moins de 15 ans ou de moins de 4 ans respectivement et de plus de 65 ans ou plus de 75 ans
respectivement, ainsi que la consommation d’alcool et de tabac. A 1’exception du tabac, ces
variables non institutionnelles ont été trouvées peu ou non significatives. Ces auteurs ont égale-
ment inclus d’autres variables institutionnelles comme le nombre de médecins par 1000
habitants, 1’utilisation de « chiens de garde » dans le systéme de soins primaires et le degré
d’implication du secteur public dans la prestation des services de soins de santé. Dans la plupart
des cas, les résultats sont présentés avec certaines réserves (Gerdtham et Jonsson, 2000, p. 45-47).

Comme la plupart des autres principaux pays de I’OCDE, le Canada a connu une importante
augmentation de la proportion du PIB allouée aux dépenses de santé. Par exemple, pour la
période 1975-1998, le ratio des dépenses de santé totales au PIB est pass¢ de 7,1 % a 9,1 %, avec
un sommet de 9,9 % en 1992 (ICIS, 1999). La question est donc aussi cruciale pour le Canada.
Les séveres contraintes budgétaires des gouvernements provinciaux et fédéral durant la premicre
moitié de la décennie 1990 ont davantage accentu¢ le probleme du financement public des
services de santé. Au Canada, les dépenses de santé sont surtout financées par le secteur public



(conjointement par les deux paliers de gouvernement)'. Cependant, selon les dispositions de la
Constitution canadienne, il revient largement aux gouvernements provinciaux de fournir des
soins de santé aux citoyens.

Deux questions seront traitées dans le cadre de cette étude :

¢ Quels sont les facteurs qui déterminent la hausse des dépenses de soins de santé au
Canada®?

e Est-ce que les soins de santé représentent un bien de luxe (dans le sens économique du
terme) au Canada?

Ces questions ont des implications majeures pour le Canada au niveau des politiques et
comptent parmi les éléments les plus importants de toute étude sur la viabilité de notre systéme
de santé. Par exemple, s’il est établi que les soins de santé représentent un bien de luxe, les
dépenses de santé en proportion du PIB augmenteront. Ceci veut dire que le secteur de la santé
consommera une partie de plus en plus importante du revenu national. Puisque les revenus des
gouvernements en proportion du revenu national peuvent difficilement augmenter, il s’ensuit
qu’une partie de plus en plus considérable des revenus des gouvernements sera allouée aux
dépenses de santé au détriment d’autres secteurs. Malgré tout, ces questions sont trés peu
abordées dans la littérature empirique au Canada, a I’exception de I’étude de Di Matteo et Di
Matteo (1998) qui a cherché a déterminer, a partir des données sur les provinces canadiennes, les
principaux facteurs expliquant la hausse des dépenses de soins de santé au Canada. Cette étude
peut étre classée parmi celles qui utilisent un modéle de la seconde génération, car il s’agit d’une
analyse de données panel ou les questions de stationnarité de groupe n’ont pas été abordées.

La présente étude utilise les données de Statistique Canada relativement aux 10 provinces
canadiennes de 1966 a 1998 sur les dépenses de santé des gouvernements provinciaux, le revenu
total (revenu personnel disponible et revenu du gouvernement), la proportion de la population
agée de 65 ans et plus, ainsi que le ratio du déficit ou surplus au PIB, pour tenter de répondre aux
deux questions susmentionnées’. Elle examine la question de 1’effet du revenu sur les dépenses
de santé dans le contexte de relations entre les sé€ries panel non stationnaires, ¢’est-a-dire des
séries ou la moyenne, la variance et la covariance sont fonction du temps. De nouveaux outils
permettant de tester la stationnarité et la cointégration des données panel (Im et al., 1997; Kao,
1999) ont facilité la réalisation de cette analyse.

1 En 1998, la moyenne canadienne des dépenses de santé des provinces en proportion des dépenses de santé totales a
été de 64,4 %. Certains territoires et provinces ont méme enregistré des proportions de 75 % pour cette année.

2 Pour un survol de quelques problématiques du systeme de santé canadien, voir Evans (1983), Culyer (1988), Brown
(1991), Blomqvist et Brown (1994) et Gratzer (1999).

3 Drautres variables comme le degré d'utilisation des services hospitaliers ou des médicaments et la consommation d’alcool
peuvent étre incluses dans I'analyse, mais des séries chronologiques ne sont pas toujours disponibles pour ces variables.



Par ailleurs, on regarde ici la théorie économique de plus prés pour distinguer
conceptuellement deux effets imbriqués dans le coefficient d’¢lasticité du revenu : I’effet revenu
et I’effet Baumol. Ce dernier veut que certains services exigeants en main-d’ceuvre (MO)
deviennent relativement plus coliteux au fur et a mesure que I’économie se développe alors que
les prix des produits manufacturiers sont a la baisse. Cet effet semble avoir été négligé dans la
plupart des études empiriques réalisées en économie de la santé et ce, tant a 1’échelle canadienne
qu’internationale. Les soins de santé représentent un secteur a forte densité de main-d’ceuvre. Au
Canada, environ 60 % des dépenses de santé sont allouées a la MO (Carr et Ariste, 2001). L’effet
Baumol est donc vraisemblablement présent dans ce secteur et c’est pourquoi cette étude
dissocie conceptuellement les prix (donnant I’effet Baumol) des quantités (responsables de
I’effet revenu) dans les dépenses de santé.

En résumé, la présente étude est différente des autres du fait qu’elle :

e est centrée sur le Canada uniquement et utilise des données provinciales;
¢ inclut des variables fiscales pour refléter les contraintes budgétaires des gouvernements;

o utilise des méthodes économétriques récentes pour tester la stationnarité des données
panel; et

¢ accorde une place prépondérante a la théorie économique pour expliquer la relation
entre les dépenses de santé et le revenu et, notamment, pour distinguer 1’¢lasticité du
revenu de I’effet Baumol.

Néanmoins, nous sommes conscients que 1’estimation d’un coefficient d’¢élasticité dans le
cas du Canada peut étre erronée puisque le prix n’est pas observé : la fonction de demande de
soins de santé ne peut donc pas étre calculée directement. Ceci étant dit, nos résultats indiquent
un coefficient d’¢élasticité du revenu significatif de 0,88. Ce dernier résultat suggere que, selon
I’hypothése des prix constants, les soins de santé représentent un bien normal et non un bien de
luxe. Cependant, I’effet Baumol suggere qu’a travers le temps, il y a eu variation dans les prix
relatifs des soins de santé, ce qui conduit a un effet de substitution qui va apporter une correction
dans I’effet revenu obtenu. En outre, le coefficient trouvé pour le ratio du déficit ou surplus au
PIB est égal a 1,45 et est tres significatif. Par contre, le coefficient de la proportion de la
population agée de 65 ans et plus n’a pas été trouvé significatif.



Le reste de 1’¢tude est organisé comme suit. La deuxieme section renferme les données
utilisées. Dans la premiére partie de la troisiéme section, nous présentons ensuite le modele ou la
structure temporelle des variables de dépenses et du revenu est formellement considérée. Ceci
nous améne a faire des tests pour déceler la présence d’une racine unitaire’ d’abord au niveau de
chaque province puis pour I’ensemble des provinces. Des tests de cointégration’ des dépenses de
santé et du revenu sont par la suite entrepris pour les provinces ou ces deux variables ont été
trouvées I(1), ¢’est-a-dire intégrées d’ordre 1°. Dans la deuxiéme partie de cette section, nous
essayons de déterminer si I’analyse faite a partir du panel d’observations (coupe transversale
longitudinale avec tendance linéaire) doublée d’une bonne spécification pourra aider a obtenir
des résultats fiables pour le coefficient d’¢élasticité et les autres parametres. Enfin, dans la
quatrieme partie, nous discutons des implications de nos résultats au niveau des politiques et
présentons nos conclusions.

4 Ladétection d’une racine unitaire indique qu’on a affaire a des séries non stationnaires. L’application des moindres carrés
ordinaires a de telles séries produirait une régression fictive, ce qui indiquerait une fausse relation.

5 Sideux séries sont non stationnaires, il peut exister une relation de long terme qui les lie et qui les empéche de trop
s'écarter I'une de I'autre. Dans ce cas, elles sont dites cointégrées et un modele de correction des erreurs peut étre
appliqué.

6  Siune variable non stationnaire est devenue stationnaire aprés avoir été différenciée une fois, elle est dite intégrée
d’ordre un, I(1).



2. Les données

Les variables considérées dans cette étude sur les déterminants des dépenses de santé des
gouvernements provinciaux du Canada’ sont le revenu total réel des provinces, la proportion de
la population provinciale agée de 65 ans et plus, et le ratio du déficit ou surplus au PIB. Nous
expliquons un peu plus loin les raisons pour lesquelles ces variables ont été choisies. Les séries
de données libellées en dollars courants ont été converties en termes réels ($ de 1992) en utilisant
le dégonfleur du PIB canadien. Du fait que des mesures de résultats ne sont pas utilisées dans le
systeme de santé canadien, les dégonfleurs des produits de santé tendent a étre de pictre qualité.
Le dégonfleur du PIB canadien est plutot utilisé ici puisqu’il traduit le colit de renonciation des
autres biens et services achetés et vendus dans le pays. Par ailleurs, les séries comportant des
observations pour toute une province ont €té ramenées a des observations par habitant en
utilisant le nombre d’habitants pour la province en question. Nous avons choisi d’utiliser les
données a 1’échelle des provinces et de les regrouper en coupe transversale longitudinale a
tendance linéaire puisque ce sont les provinces qui fournissent les services de soins de santé a la
population.

2.1 Les dépenses de santé des gouvernements provinciaux

Les données utilisées pour les dépenses de soins de santé des gouvernements provinciaux
sont celles de Statistique Canada. Cette source a été choisie en raison du fait qu’elle contient des
observations étalées sur un plus grand nombre d’années. Lorsqu’on cherche une relation de
cointégration, plus on dispose de séries, mieux cela vaut. Statistique Canada publie des données
annuelles sur les dépenses de santé par province depuis 1965-1966 alors que I’'ICIS (Institut
canadien d’information sur la santé)® ne posséde ces données qu’a partir de 1975. En utilisant les
données de Statistique Canada sur les Recettes et dépenses consolidées des administrations
publiques par fonction (données historiques sur les finances publiques de Statistique Canada,
publication n° 68-512, et données pour les années plus récentes, publication n® 68-212), on
dispose des observations sur les dépenses de santé de 1966 a 1998. On se rapproche ainsi
davantage des conditions permettant d’utiliser la théorie des grands nombres et de faire appel aux
propriétés asymptotiques de certains estimateurs. La figure 1 montre la moyenne des dépenses de
santé par habitant pour les 10 gouvernements provinciaux du Canada. Les dépenses de santé

7 Cette étude traite notamment des dépenses publiques de soins de santé. Par souci de comparaison aux études
internationales qui utilisent les dépenses totales, des résultats sont fournis plus loin en utilisant les données sur les
dépenses de santé totales au Canada (voir note de bas de page 26).

8 Il faut noter que Statistique Canada tend a appliquer une définition plus restreinte des dépenses de santé que I'lCIS. Par
exemple, Statistique Canada inclut les dépenses de santé des ministéres des services sociaux et communautaires des
provinces dans la catégorie des services sociaux, alors qu'elles sont incluses comme dépenses de santé dans la Base de
données sur les dépenses nationales de santé de I'lCIS. Cependant, Statistique Canada et I'ICIS procédent
périodiquement a un rapprochement de leurs données sur les dépenses publiques de soins de santé.



réelles par habitant sont passées de 351 $ en 1966 a 1464 $ en 1998. En dépit de la baisse

survenue entre 1993 et 1997, le taux de croissance annuel moyen a été de 4,5 % entre 1966 et
1998.

Figure 1 : Dépenses de santé réelles par habitant des gouvernements
provinciaux - Moyenne des 10 provinces canadiennes
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2.2 Le revenu réel total par habitant

Le revenu en termes réels est une variable communément incluse dans les études
empiriques sur les facteurs responsables de la hausse des dépenses de santé. Dans la présente
¢étude, la variable revenu utilisée comprend deux éléments : le revenu personnel disponible et le
revenu des gouvernements. Le revenu personnel disponible, qui représente essentiellement le
PIB déduction faite des impdts versés par les particuliers et les entreprises, est tir¢ directement
des Comptes économiques provinciaux — Certains indicateurs économiques, matrices 6968-6977
et 9220-9229 de CANSIM. Quant au revenu des gouvernements provinciaux, il regroupe les
impdts levés par les gouvernements provinciaux et les paiements de transferts faits par le
gouvernement fédéral aux provinces’. Il est tiré des matrices 6769-6778 et 9085-9094.
L’addition de ces deux revenus permet d’obtenir le revenu réel total par habitant des provinces.

9 Nous n'avons pas jugé bon de considérer les montants des transferts fédéraux aux provinces comme une variable
explicative en soi comme le font Di Matteo et Di Matteo (1998), car ces montants ne sont pas utilisés exclusivement pour
le financement des services de santé; dans certains cas, une grande partie des transferts est consacrée au service de la
dette. Nous les avons donc considérés comme n'importe quelle autre source de revenu et les avons ajoutés a ces autres
sources. Il a été suggéré d'utiliser le revenu des gouvernements déduction faite de la partie des transferts allouée au
service de la dette. Nous sommes d’accord avec cette suggestion et avons fait une régression avec le revenu des
gouvernements provinciaux auquel nous avons enlevé les intéréts payés sur la dette. Les résultats sont fournis dans la
note de bas de page 28.



De cette manicre, nous arrivons a mieux cerner la capacité de dépenser des provinces que nous
ne 1’aurions fait si nous avions seulement considéré le PIB. La figure 2 présente la moyenne du
revenu réel total par habitant des dix provinces.

Figure 2 : Revenu réel total par habitant - Moyenne des 10 provinces canadiennes
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Comme pour les dépenses de santé, ce graphique montre que le revenu réel par habitant
continue d’augmenter avec le temps. De 9 904 $ en 1966, il est passé a 21 634 $ en 1998, avec
un taux de croissance annuel moyen de 2,4 %'°.

2.3 La proportion de la population agée de 65 ans et plus

L’inclusion de la variable « proportion de la population agée de 65 ans et plus » mérite
qu’on s’y attarde un peu. La consommation de soins de santé est inégalement répartie a travers le
cycle de vie; les jeunes enfants et les ainés en font un usage plus important. En général, les cofits
sont relativement ¢levés pour les tres jeunes enfants, diminuent considérablement durant la
jeunesse pour ensuite remonter, d’abord graduellement puis fortement, avec 1’age. L’étude de
Denton et Spencer (1975) a montré que les dépenses de soins de santé pour une personne agée de
60 ans et une autre de 70 ans constituent presque le double et le triple respectivement de celles
engagées pour une personne de 40 ans. De méme, 1’étude de Pollock (2000) a démontré que le
vieillissement démographique aidera a faire augmenter les dépenses de santé. Les résultats des
projections de son étude indiquent que la contribution du vieillissement de la population aux
dépenses de santé annuelles passera a environ 0,9 % vers la période ou le ratio des ainés par

10 Notons qu'a partir de ces graphiques et taux de croissance, nous ne pouvons tirer aucune conclusion sur I'hypothése de
la santé comme bien de luxe. Seules les régressions multiples peuvent aider & dégager une conclusion a ce sujet.



rapport & la population canadienne totale sera a son maximum''. Le facteur vieillissement a lui
seul va donc contribuer a augmenter la proportion du PIB allouée aux dépenses de santé. Malgré
tout, I’effet ne sera pas trés grand en termes de contribution a la croissance nominale, et I’étude
indique que ce facteur ne continuera de jouer qu’un réle secondaire a I’avenir. La figure 3

indique la tendance de I’évolution de la proportion de la population agée de 65 ans ou plus au
Canada.

Figure 3 : Proportion de la population dgée de 65 ans ou plus
Moyenne des provinces canadiennes
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Ce graphique montre que la proportion des ainés par rapport a la population en général est
¢galement une variable qui augmente avec le temps. Etant donné que cette proportion est passée
de 7,6 % en 1966 a 12,35 % en 1998 et, selon les projections de Statistique Canada, devrait

atteindre 21,4 % en 2026, on peut penser que le nombre ¢élevé des ainés contribuera a faire
augmenter les dépenses de santé.

Par ailleurs, les résultats de la plupart des études empiriques utilisant des données a
I’échelle internationale indiquent un coefficient non significatif pour cette variable (Gerdtham,
1992; Blomqvist et Carter, 1997; Barros, 1998; Roberts, 1998) alors qu’a I’échelle canadienne,
I’étude de Di Matteo et Di Matteo (1998) a permis d’obtenir un coefficient significatif (mais a
omis la tendance temporelle incluse dans les autres études). La présente étude, qui utilise les
séries sur I’estimation de la Population par année d’dge, groupes d’dges et sexe par province
(matrices 6368-6377 de CANSIM) pour 1’obtention des observations sur cette variable, va

essayer d’en arriver a une autre source d’estimation empirique du poids des ainés dans la
projection des dépenses de santé au Canada.

11 Il'est quelque peu arbitraire d’associer une date au phénomeéne du baby-boom. Cependant, le sommet du nombre de
naissances au Canada a été atteint en 1959 et le taux de natalité a diminué rapidement apres cette date. Par conséquent,
il semble raisonnable de dire que tous les baby-boomers auront I'age de retraite vers 2030.



2.4 Le ratio du déficit ou surplus au produit intérieur brut

Comme Gerdtham et Jonsson (2000), nous pensons que le ratio du déficit ou surplus au PIB
peut étre un élément important dans la détermination des dépenses de soins de santé. Cette
variable n’a pas été incluse dans les études empiriques précédentes sur les déterminants des
dépenses de soins de santé. Pour cerner I’effet de la situation budgétaire des gouvernements sur
les dépenses de santé, nous avons jugé bon d’inclure ce ratio dans la régression. Les Recettes et
dépenses des administrations provinciales (Division des institutions publiques de Statistique
Canada [SDDS 1720]) et le Produit intérieur brut en termes de dépenses (Division des comptes
nationaux et de I’environnement de Statistique Canada [SDDS 1902/13-213]) sont les sources
utilisées pour calculer les données de cette variable. La figure 4 présente le ratio moyen du
déficit ou surplus budgétaire au PIB des gouvernements provinciaux au Canada.

Figure 4 : Ratio du déficit ou surplus budgétaire au PIB
Moyenne des 10 provinces canadiennes
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Ce graphique montre que le ratio déficit ou surplus budgétaire au PIB évolue en dents de
scie. A la suite de périodes successives de déficit budgétaire, les gouvernements tendent a
comprimer leurs dépenses pour rétablir 1I’équilibre budgétaire. L’impact de cette mesure peut €tre
énorme sur les dépenses de santé, qui constituent jusqu’a 40 % des dépenses de programmes
totales de certains gouvernements provinciaux'. La compression des dépenses de santé qui a été
effectuée de 1993 a 1997 (voir la figure 1) correspond a une réduction du déficit budgétaire au
cours de cette méme période.

12 En 1998, la moyenne canadienne des dépenses de santé des provinces en proportion de leurs dépenses de programmes
totales est de un tiers.



3. Le modele

Le mode¢le de base examiné dans cette étude est tiré de la littérature sur les déterminants des
dépenses de santé. Nous postulons que les dépenses de santé réelles engagées par les
gouvernements provinciaux par habitant sont fonction du revenu réel par habitant des
provinces', de la proportion de la population provinciale agée de 65 ans et plus, et du ratio du
déficit ou surplus budgétaire provincial au PIB'*. Le modéle est présenté sous forme de relation
log-linéaire entre les dépenses de santé et le revenu réels par habitant. Ainsi, nous définissons :

e h;; comme le logarithme naturel des valeurs de dépenses de santé réelles par habitant
pour la province i de I’année t;

¢ 1;; comme le logarithme naturel des valeurs du revenu total réel par habitant" pour la
province i de I’année t;

e a;; comme la proportion de la population agée de 65 ans et plus pour la province 1 de
I’année t; et

e b;; comme le ratio du déficit ou surplus budgétaire gouvernemental au PIB pour la
province 1 de I’année t.

Nous essayons de tenir compte de la structure temporelle des variables de dépenses et de
Prevenu. Pour ce faire, nous devons tester pour déceler la présence d’une racine unitaire et, si
toutes les séries sont non stationnaires et (1), pour trouver la cointégration de ces données panel.
Les approches récentes adoptées par Im, Pesaran et Shin (1997), ci-apres « IPS », et par Kao
(1999) sont respectivement utilisées pour la racine unitaire et la cointégration. La premiere
consiste a effectuer des tests de racine unitaire sur chacune des séries en utilisant la méthode de
Dickey-Fuller augmentée, ci-apres « DFA » (Dickey et Fuller, 1981; Davidson et MacKinnon,
1993). On obtient ensuite la statistique servant a faire le test de racine unitaire pour le panel en
calculant la moyenne des statistiques DFA individuelles. Cette valeur est comparée a des valeurs
critiques simulées fournies par IPS. Lorsqu’elle est supérieure a la valeur d’un seuil de
signification donné, I’hypothése nulle de racine unitaire est rejetée.

13 On pourrait penser que la relation inverse est aussi vraie et que le probléme de simultanéité devrait étre abordé.
Cependant, il est peu vraisemblable de dire que le niveau des dépenses de santé détermine le revenu.

14 Au lieu du ratio déficit/PIB contemporain, cette variable devrait idéalement figurer dans la régression avec un retard.
Toutefois, compte tenu de la faiblesse de notre échantillon, la perte d’observations nuirait davantage a la validité des tests
statistiques asymptotiquement normaux.

15 Nous avons également fait une régression avec le revenu des gouvernements provinciaux dont nous avons déduit les
intéréts payés sur la dette. Les résultats sont fournis dans la note de bas de page 28.
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Quant a I’approche utilisée par Kao pour la cointégration'®, elle consiste a faire des
régressions individuelles de moindres carrés ordinaires (MCO) de h;; sur rj; et a effectuer des
tests DFA sur les résidus estimés de ces séries (Engle et Granger, 1987). La statistique servant a
tester I’hypothese nulle de non-cointégration du panel est obtenue en calculant la moyenne des
statistiques DFA précédemment obtenues'’. Elle est comparée a des valeurs critiques fournies
par Kao et permet de rejeter I’hypothése nulle si elle est supérieure. Ceci nous amene donc a
analyser les séries pour chacune des provinces.

3.1 Analyse de la stationnarité et de la cointégration des séries

Cette section a pour but de vérifier si les variables de la régression sont non stationnaires et
cointégrées. Puisque seules h;; et r;; sont a priori susceptibles de 1I’étre, nous ne considérons que
ces deux variables dans un premier temps. Si elles le sont effectivement, nous étendrons
’analyse aux autres variables du modele. Nous commencons d’abord par tester si chacune des
variables h;; et r;; est stationnaire. Pour ce faire, nous utilisons le test DFA qui est basé sur la
régression suivante pour chaque série :

)4
Ah, = +61+PBh,_ +> v Ah,_ +e, (1)
Jj=1
)4
Ar, =0 +0t +Br_ + D v ,Ar,_ +e, )
j=l

ou e, pour t =1,2,...,n est un bruit blanc; le nombre de retards p est choisi de fagon a éliminer
I’autocorrélation des résidus et a minimiser le critére d’information d’Akaike. Les régressions
servant a tester la stationnarité des variables en niveau peuvent inclure une constante et une
tendance linéaire. L’inclusion ou la non-inclusion de la tendance linéaire fait 1’objet d’un débat
grandissant'®. Pour notre part, nous avons effectué le test de racine unitaire en utilisant une
équation qui incorpore les deux représentations, ¢’est-a-dire une formulation avec une constante
(représentation stochastique) et une tendance temporelle (représentation déterministe). Le
non-rejet de ’hypothése nulle de racine unitaire indique que la série est caractérisée par une
représentation de marche aléatoire. Par ailleurs, seule la constante est incluse dans les régressions
qui servent a tester la stationnarité des variables en différence premicre. Le tableau 1 montre les
résultats des tests de racine unitaire sur les h;, et r; ainsi que sur leurs différences premicéres. Les
valeurs critiques de MacKinnon pour tester I’hypothese nulle de racine unitaire a 5 % eta 10 %

16 Cette approche n'est pas utilisée puisque nous avons démontré plus loin qu'une des séries est 1(2).
17 Notons que ce test permet d’avoir des ordonnées a l'origine et des pentes différentes entre les groupes.

18 McCoskey et Selden (1998) indiquent que les régressions DFA ne devraient pas inclure de tendance linéaire puisque
lintercepte lui-méme agit déja comme tendance et qu'on perd en puissance dans le cas d’un échantillon restreint. lls ont
constaté que les dépenses de santé et le PIB des pays de 'OCDE sont stationnaires. Hansen et King (1998) soutiennent
que la tendance temporelle est évidente pour ces variables et qu'elle doit étre incluse pour appliquer le test DFA dans sa
forme générale; ils ont trouvé le résultat contraire avec les mémes données des pays de 'OCDE. En outre, Gerdtham et
Lothgren (2000), utilisant le test KPSS et les mémes données, rejettent 'hypothése nulle de stationnarité méme en
excluant la tendance.
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sont respectivement de —3,573 et —3,220 pour les variables en niveau et de —2,959 et —2,618 pour
les variables en différence premicre. Des statistiques Q de Ljung-Box pour tester I’hypothése
nulle d’absence d’autocorrélation d’ordre 9 dans les résidus sont aussi fournies, et les
probabilités de rejet sont indiquées entre parentheses.

Au seuil de signification de 5 %, on ne peut rejeter I’hypothése nulle de racine unitaire
(B =0) pour les h;; et 1;; dans aucune des provinces. Cependant, au niveau de 10 %, on rejette
I’hypothése nulle de racine unitaire pour h;; en Ontario et au Manitoba'”. Pour les différences
premiceres des h;, on rejette I’hypothese nulle de racine unitaire pour chacune des provinces, que
ce soita 5 % ou a 10 %; ceci suggere que les h;; sont I(1) puisque leurs différences premieres
sont stationnaires. Quant aux différences premicres des r;, elles sont stationnaires dans 7 des 10
provinces au niveau de 5 %, et dans 9 des 10 provinces au niveau de 10 %; elles sont non
stationnaires en Alberta. En fait, la variable revenu pour I’ Alberta est I(2) puisque la seconde
différence est stationnaire avec une statistique DFA de —6,41. De plus, selon les statistiques de
Ljung-Box, I’hypothése nulle de non-autocorrélation ne peut étre rejetée dans aucun des cas, ce
qui montre que les retards ont été choisis de maniére appropriée.

Tableau 1 : Tests de racine unitaire pour les dépenses de santé et le revenu

Q-h;; Q-ri¢
Provinces h; (Prob.) <h;; Tit (Prob.) <Ijt

Terre-Neuve -1,789 9,13 -5,678* -1,045 15,75 -3,527*
(0.425) (0.072)

fle-du-Prince-Edouard -2,237 12,96 -5,763* -2,141 13,88 -4,318*
(0.164) (0.126)

Nouvelle-Ecosse -2,933 5,35 -5,149% -0,043 9,63 -4,319*
(0.803) (0.383)

Nouveau-Brunswick -2,287 7,15 -3,759%* -0,38 7,83 -3,348%*
(0.62) (0.554)

Québec -2,374 6,74 -3,581% -1,128 7,26 -2,931%*
(0.664) (0.612)

Ontario -3,252%%* 4,34 -2,974%* -0,738 5,00 -2,925%*
(0.887) (0.835)

Manitoba -3,487%* 4,92 -4,729%* 0,032 5,38 -5,158%
(0.841) (0.803)

Saskatchewan -0,928 3,52 -4,586* -2,010 14,93 -3,853*
(0.94) (0,09)

Alberta -1,263 9,85 -3,455% -1,423 6,99 -2,269
(0.362) (0.638)

Colombie-Britannique -2,172 12,13 -3,480% -0,985 9,20 -3,324*
(0.206) (0.420)

*, ** représentent des niveaux de signification de 5 % et 10 % respectivement.

19 En échantillon fini, le test standard DFA a tendance a rejeter I'hypothése nulle moins souvent qu'il ne 'aurait dd. Le niveau
de 10 % pourrait aider, dans une certaine mesure, a contrebalancer ce probléme. Des tests de Phillipes-Perron ont aussi
été effectués par souci de comparaison et ont fourni les mémes résultats.
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Pour vérifier la stationnarité du groupe et pallier la faible puissance des tests DFA en petit
¢chantillon, nous avons fait appel a la méthode de IPS qui a proposé un test de racine unitaire
dans le contexte d’un mod¢le panel en utilisant la moyenne des statistiques DFA individuelles
des régressions (1) et (2). Nos données de coupe transversale longitudinale doivent idéalement
respecter les hypothéses nécessaires a I’application de la statistique alternative®® #-bar permettant
de tester I’hypothése nulle de racine unitaire pour tous les 1 (; = 0) :

L (p) = 20a(p)  O)

ou #;7(p;) représente les tests DFA estimés avec p; différences retardées; N est le nombre de
groupes et 7' le nombre total d’observations.

Les hypotheses sont les suivantes :

I.

Le nombre de groupes (N) et le nombre d’observations (T) sont finis et répondent au
critere N/T — K pour K > 0;

La composante déterministe est la méme pour tous les groupes; ces derniers ont la
méme tendance. Par exemple, si on fait I’hypothése que la série h,de I'une des
provinces a une tendance linéaire, aucune des provinces ne peut avoir de composante
stochastique, ce qui est quand méme restrictif;

Chaque groupe considéré dans cette étude a une racine unitaire, ce qui rend plausible
I’hypothese alternative du test IPS qu’aucun des groupes n’a une racine unitaire;

Les résidus issus des régressions individuelles DFA ne sont pas autocorrélés, ce qui est
le cas puisque le nombre de retards a été choisi de manicre a ce que les résidus soient
des bruits blancs.

IPS proposent d’utiliser la statistique standardisée suivante :

— ‘/N(fNT -E (’-W ))
r Vvar GNT )

z “4)

20 L’autre test proposé par IPS est basé sur la moyenne des statistiques du multiplicateur de Lagrange calculées pour
chaque groupe. Le test LM de racine unitaire a été considéré par Solo (1984) pour les séries chronologiques.
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ou E(t-baryr) et Var(t-baryr) sont respectivement les moyennes arithmétiques et les variances
des statistiques DFA individuelles, étant donné que B; = 0. Elles peuvent étre calculées a 1’aide
des simulations de Monte Carlo et sont en fait fournies par IPS. L’étude de IPS montre que cette
statistique standardisée converge faiblement vers la distribution normale centrée réduite pour N
tY, ce qui permet de la comparer aux valeurs critiques de la distribution N(0,1).

Dans notre cas, étant donné que N n’est pas suffisamment grand, nous ne sommes pas en
mesure d’utiliser la statistique Z. Nous avons plutot recours aux valeurs critiques de IPS en
¢chantillon fini. Elles correspondent respectivement a —2,58 et —2,49 pour les niveaux de 5 % et
de 10 % des valeurs de N et T de I’é¢tude. Les valeurs des tests statistiques #-bar calculées sont de
—2,268 pour I’ensemble h;; et de —0,893 pour I’ensemble r;;. Par conséquent, nous concluons que
chacune des variables h;; et r;; forme un groupe non stationnaire.

La prochaine étape de notre analyse est de vérifier si toutes les paires h;; et r;; sont
cointégrées pour chaque province, a I’exception de 1’ Alberta, ¢’est-a-dire s’il existe une
relation de long terme entre les dépenses de santé et le revenu. Une fagon de procéder est
d’utiliser la méthode de Engle et Granger (1987)* qui consiste & estimer par MCO 1’équation :

hz:a0+Borz+ut (5)

et a soumettre les résidus issus de 1’estimation a des tests de racine unitaire. Le rejet de
I’hypothése nulle de racine unitaire constitue une évidence de cointégration.

Le tableau 2 montre les résultats d’estimation et des tests DFA sur les résidus. Ces tests sont
faits avec une constante mais sans tendance. Les valeurs critiques de MacKinnon pour le rejet de
Hpa 5 % et 10 % sont de —2,959 et —2,618 respectivement. L’évidence statistique indique qu’au
seuil de signification de 5 %, on rejette I’hypothese nulle de non-cointégration dans tous les cas,
sauf & Terre-Neuve, au Québec et en Saskatchewan. A 10 %, I’hypothése nulle est rejetée dans
tous les cas. Si on considere le seuil de 5 %, on peut suggérer que les dépenses de santé et les
revenus sont non stationnaires et cointégrés dans 3 des 4 provinces de I’ Atlantique ainsi qu’en
Ontario, au Manitoba et en Colombie-Britannique. Compte tenu de la faiblesse des tests DFA en
petit échantillon, on se propose de trouver d’autres moyens pour contre-vérifier ces relations de
cointégration. Une des conditions suffisantes d’une véritable relation de cointégration exige que
les résidus de la régression (5) soient non autocorrélés.

21 Il faut se rappeler que le revenu en Alberta est 1(2).

22 On pourrait aussi utiliser la méthode de Johansen qui est plus robuste dans le cas ol I'on a plusieurs vecteurs de
cointégration. Elle teste directement les hypotheses sur ces vecteurs de cointégration.
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Tableau 2 : Tests de cointégration entre les dépenses de santé et le revenu

R’0-AC1

Provinces Olo Bo DFA(u,) (Prob.)

Terre-Neuve -6,01 1,33 -2,909 9,83*
(0,007)

{le-du-Prince-Edouard -6,60 1,38 -4,403* 2,64

(0,104)

Nouvelle-Ecosse -8,98 1,64 -3,636* 5,94
(0,015)

Nouveau-Brunswick -7,701 1,50 -3,648* 6,63*
(0,010)
Québec -8,92 1,62 -2,753 16,831%*
(0,000)

Ontario -13,27 2,05 -3,648%* 16,59*
(0,000)

Manitoba -10,97 1,83 -5,191%* 10,45*
(0,001)

Saskatchewan -5,66 1,28 -2,675 17,76*
(0,000)

Colombie-Britannique -14,18 2,14 -3,64* 12,62*
(0.000)

* Seuil de signification de 5 %.

La derniére colonne du tableau 2 présente les résultats du test du multiplicateur de Lagrange
de Breusch-Godfrey pour tester I’hypothese nulle d’absence d’autocorrélation d’ordre 1 (AC1);
les probabilités de rejet sont indiquées entre parenthéses. Les statistiques R” observées suggérent
qu’au seuil de 5 %, le test est significatif dans tous les cas, sauf & 1’Tle-du-Prince-Edouard, ce qui
indique que Hy est rejetée et que les résidus sont autocorrélés dans la plupart des cas™. Le fait
d’avoir de la cointégration et en méme temps des résidus autocorrélés dans certaines provinces
reléve d’une anomalie. Ceci peut étre di a la faiblesse de notre échantillon puisque les tests DFA
ne sont puissants que de maniere asymptotique. Une fagon de contourner ce probléme serait de
regrouper les provinces et d’ utiliser la méthode de Kao (1999), qui teste I’hypothése nulle de
non-cointégration des données panel. Ceci n’est cependant pas possible puisque les séries revenu
de toutes les provinces ne sont pas I(1)**. On conclut donc que les données de type panel sur les
dépenses de santé et le revenu dans les provinces canadiennes sont non stationnaires et
possiblement non-cointégrées. Dans le contexte des séries individuelles, nous pourrions explorer

23 Ceci est la preuve que le modele est mal spécifié et qu’on a affaire a une régression fictive dans ce cas.

24 Sil'on ne tient pas compte du cas 1(2) de I'Alberta et que I'on teste pour déterminer la cointégration du panel, on trouvera
un t-bar de -3,575. Selon les valeurs critiques de Kao, on rejettera I'hypothése nulle de non-cointégration a 5 % et 10 %
mais pas a 1 %. Cependant, ces résultats ne sont pas considérés dans la présente étude.
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un modéle de vecteurs autorégressifs (VAR)>, mais nous préférons regrouper les données afin
de satisfaire aux conditions nécessaires pour utiliser les propriétés asymptotiques des
estimateurs. Ceci nous ameéne a considérer un mod¢le de coupe transversale longitudinale en
tenant diment compte, en plus d’une tendance linéaire, de I’autocorrélation et de
I’hétéroscédasticité des erreurs.

3.2 Résultats pour le modele de type panel

A cause de la faiblesse de notre échantillon, nous utilisons un modéle panel pour bénéficier
de toute I’information disponible dans les données et avoir plus de degrés de liberté et de
puissance. Le modele considéré comprend une tendance et corrige pour 1’autocorrélation et
I’hétéroscédasticité des erreurs. On y introduit les variables a;; et b, (voir p. 17) pour obtenir le
modele complet suivant :

hi,t =qQ, +017 + Bri,l +ya,, +nbz',z te;, (6)

ou a; est considérée comme un terme constant dans le temps et spécifique au groupe (effet fixe),
et les valeurs e;, sont les résidus des effets idiosyncratiques ou caractéristiques. Ce modele
impose donc les quatre restrictions suivantes :

0i=6;Bi=B;vi=v;ni=n ()

On a estim¢é le modéle avec la commande xzgls de Stata 7 qui est appropriée pour estimer
les mod¢les en coupe transversale longitudinale et, en méme temps, permet d’inclure les options
panels (heteroskedastic) pour spécifier la structure hétéroscédastique sans corrélation
transversale des erreurs et corr(arl) pour spécifier qu’a I’intérieur des panels, il y a
autocorrélation d’ordre 1°°. Les résultats sont reproduits dans le tableau 3.

25 Le modele VAR pourrait étre plus approprié compte tenu de la caractéristique de représentation stochastique des séries
mais, étant donné le nombre d’observations relativement faible, il ne nous permettrait pas d'utiliser adéquatement la
théorie des grands nombres.

26 Le modéle a été d'abord estimé avec les hypotheéses d’homoscédasticité et de non-autocorrélation des erreurs. Ces
hypothéses ont été rejetées comme on devrait s’y attendre, ce qui prouve que les variables de la régression sont non-
cointégrées.
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Tableau 3 : Résultats du modéle panel avec tendance linéaire

h;¢ Coefficient Ecart-type Stat. z P>z
Tig 0,88 0,069 12,671 0,000
ai, -1,35 0,726 -1,868 0,062
bi 1,45 0,204 7,121 0,000
t 0,022 0,002 9,180 0,000
Constante -2,00 0,642 -3,113 0,002

Puisque les variables dépenses de santé et revenu sont exprimées en logarithmes naturels, le
coefficient de rj; correspond a I’¢lasticité. Ce coefficient suggere qu’une hausse de 10 % du
revenu devrait entrainer, ceteris paribus, une augmentation de 8,8 % des dépenses de santé.
Lorsqu’on teste I’hypothése nulle que r;; > 1, on trouve qu’on la rejette au niveau de signification
de 5 % avec un chi-carré (1) de 2,94*”. Ceci indique que la santé représente un bien normal et
non un bien de luxe®® , ¢’est-a-dire que, selon I’hypothése de préférences et de prix constants, la
demande pour les soins de santé est positivement liée au revenu, et ’augmentation de la
demande de soins est moins que proportionnelle a I’augmentation du revenu.

Néanmoins, il est loin d’étre certain que les « prix » des soins de santé sont constants. La
hausse de 8,8 % des dépenses de santé résulte de I’augmentation des deux composantes de ces
dépenses : les quantités (équipements, matériels, main-d’ceuvre, etc.) donnant I’effet revenu et
les prix (équipements, matériel, salaires, etc.) donnant I’effet Baumol. Pour cerner strictement
I’effet revenu, il faudrait disposer de données historiques sur les quantités de tous les intrants
utilisés dans le systeme de soins de santé et régresser ces quantités sur le revenu et les autres
variables. Ou encore, pour dissocier 1’effet Baumol de cet ensemble, il faudrait disposer des
données sur les salaires des professionnels de la santé et les régresser sur le revenu et les autres
variables. Ceci ne rentre pas dans le cadre du présent travail.

Cependant, selon 1’¢tude de Carr et Ariste (2001), la hausse des dépenses de main-d’ceuvre
(MO) dans le secteur de la santé est attribuable, non a I’augmentation dans la quantité de MO,
mais surtout a la hausse des salaires par unité de temps et par travailleur®’. Ceci suggére que
I’hypothése des prix constants ne tient pas dans le cas de la santé. Etant exigeant en
main-d’ceuvre, le secteur de la santé connait des augmentations salariales qui entrainent des
hausses de cotits non négligeables. Compte tenu des limitations inhérentes a I’augmentation de la

27 Enfait, l'hypothése nulle testée est ri;=1. Elle est rejetée pour tout seuil supérieur a 8,64 %.

28 Puisque les gouvernements provinciaux sont en grande partie responsables des dépenses de santé au Canada, nous
avons aussi fait une régression avec le revenu des gouvernements déduction faite des intéréts payés sur la dette. Le
coefficient de ritest réduit a 0,34, ce qui suggére que la santé est loin d’étre un bien de luxe. Les coefficients des autres
variables aiy, bit et t sont respectivement 1,21, 1,42 et 0,033.

29 Ceci est confirmé dans le cas de la main-d'ceuvre mais pas nécessairement dans le cas des autres intrants.
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production dans le secteur de la santé, les possibilités de gain de productivité sont donc limitées.
Cette situation engendre une augmentation des prix relatifs de la MO pour ce qui est du
personnel médical. Alors que le signe de la variation des prix relatifs pour la MO est connu, il
n’en est pas de méme pour les autres intrants comme les médicaments ou la technologie™.

L’augmentation de la demande de soins de santé a la suite d’une hausse du revenu sera
inférieure (8) ou supérieure (8”) a celle qu’il y aurait eu si les prix étaient constants, selon le
signe de la variation des prix relatifs des soins de santé. En supposant que les cotlits de MO ont
un effet déterminant sur les prix des extrants, les prix relatifs doivent étre a la hausse (effet
Baumol). Si on désigne par Ax le changement dans la quantité d’unités de soins demandés et par
APy celui dans le prix d’une unité de soins, on a donc :

Ax Ax
— |AP,>0 < — |AP, =0 (8)
Ar Ar
Effet Baumol : sous-estimation de 1’effet revenu
o AP <0 > Zﬁ AP, =0 )
r

Amélioration technologique ou augmentation de productivité : surestimation de I’effet revenu

Il peut en résulter une sous-estimation (8) ou une surestimation (8’) de 1’effet revenu obtenu
dans la régression (6). Il est important de pouvoir faire la distinction entre ces deux effets pour
étre en mesure d’interpréter correctement 1’effet revenu. La présente étude ne fait que soulever la

. 31
question” .

Un résultat inattendu de cette régression est que le coefficient de la proportion de la
population agée de 65 ans et plus est négatif, bien que non significatif au niveau de 5 %’. Alors
que ce résultat est contraire a celui obtenu par Di Matteo et Di Matteo, qui ont trouvé un
coefficient positif et fortement significatif, ces auteurs ont omis la tendance temporelle
contrairement a d’autres (Gerdtham, 1992; Blomqvist et Carter, 1997; Barros, 1998; Roberts,
1998) qui en sont arrivés a un résultat similaire au notre. Lorsqu’on reprend notre régression en
excluant la tendance linéaire, on est en mesure d’avoir aussi un coefficient positif et fortement
significatif de 2,32. Néanmoins, du fait que la tendance linéaire est exclue, ce coefficient peut
aussi cerner I’effet d’autres variables qui n’ont pas été prises en compte dans le modele. Comme
pour des tests de racine unitaire ou I’inclusion ou 1’omission d’une tendance peut conduire a des

30 Finalement, on ne connait pas le signe de la variation des prix relatifs pour 'ensemble des intrants.

31 Un examen poussé de I'effet Baumol nécessiterait une discussion sur la technologie de production dans le secteur de la
santé, ce qui dépasse la portée de la présente étude.

32 On aégalement estimé ce modele en utilisant les données de I'lCIS sur les dépenses de santé totales (1970-1998) en
incluant la tendance et on a pu obtenir un coefficient positif bien qu’également non significatif pour I'age (méme a 10 %).
Les autres variables rit, bit et t sont toutes significatives avec des valeurs de 0,56, -0,36 et 0,018 respectivement.

18



résultats différents (voir la note de bas de page 16), la présence ou I’absence de la tendance
linéaire est cruciale pour la détermination de la relation entre le vieillissement de la population et
les dépenses de santé.

La variable b;, est fortement significative avec le signe conventionnel® : & une augmenta-
tion de 1 point de pourcentage du ratio du déficit au PIB correspond, ceteris paribus, une hausse
des dépenses de santé de 1,45 %. L’impact des années 1990 a probablement renforcé ce résultat
(voir la figure 4). En fait, a la suite d’'une augmentation du déficit, les gouvernements peuvent
étre inclinés a réduire leurs dépenses de programmes pour diminuer le déficit. Le solde budgé-
taire retardé pourrait constituer un meilleur indicateur du niveau des dépenses de soins de santé.

Le coeftficient de la tendance linéaire suggere que les dépenses de soins de santé dans les
provinces canadiennes augmentent jusqu’a 2 % par année méme si le revenu est constant. Ce
résultat peut étre interprété en partie comme la contribution de I’impact du changement
technologique sur la croissance des dépenses de santé**. De plus en plus d’économistes de la
santé croient que ce facteur représente peut-étre le plus important des déterminants des dépenses
de soins de santé®.

La régression (6) fournit également la statistique de Wald qui permet de tester ’hypothese
nulle selon laquelle les quatre restrictions mentionnées en (7) sont valides. L’obtention d’un
chi-carré de 2024 constitue une évidence manifeste en faveur du rejet de cette hypothése, ce qui
nous porte a douter de la validité du modele contraint et des coefficients communs obtenus. Une
estimation par province pourrait se révéler la meilleure approche a utiliser. A cause de la
faiblesse de 1’échantillon, il faudrait examiner en profondeur les résultats des tests de racine
unitaire et de cointégration avant d’adopter un quelconque modele dans le cadre d’une telle
approche.

33 La variable « ratio du déficit ou surplus au PIB » prenant des valeurs négatives dans les données, il faut considérer le
négatif de cette variable pour interpréter les résultats de maniére standard.

34 Drautres facteurs probablement dissimulés dans ce coefficient sont les changements dans les prix relatifs des soins de
santé et dans I'état de santé de la population.

35 Pour un survol du réle des technologies médicales de plus en plus performantes dans la hausse des dépenses de santé,
voir Weisbrod (1991) et Feeny (1994).
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4. Implications et conclusions

Les effets du revenu, de la proportion de la population agée de 65 ans et plus et du ratio du
déficit ou surplus au PIB sur les dépenses de santé ont été examingés au cours de la présente
¢tude. Apres analyse des questions de stationnarité et de cointégration des séries de données,
nous avons opté pour un modele de coupe transversale longitudinale ou la tendance linéaire,
I’hétéroscédasticité et I’autocorrélation des erreurs ont été prises en compte. Nos résultats
indiquent clairement que les dépenses de santé au Canada continueront de croitre au fur et a
mesure que I’économie se développera et que nous deviendrons de plus en plus riches, ce qui
obéit a la caractéristique d’un bien normal. Cependant, en raison du signe incertain de la
variation des prix relatifs des soins de santé, il est impossible de conclure si les services de soins
de santé représentent ou non un bien de luxe, puisque le coefficient du revenu obtenu peut étre
une sous-estimation ou une surestimation du « vrai effet revenu ».

Pour en arriver a une conclusion, il faudrait dissocier empiriquement la croissance des prix
par unité de soin (I’effet Baumol) de celle du nombre d’unités de soin (I’effet revenu). Dans le
contexte des ressources humaines, cela reviendrait a dissocier la croissance des salaires par
travailleur de celle du nombre de travailleurs. Finalement, le rejet du modéle contraint suggere
que ’estimation d’¢lasticités individuelles a partir d’un modéle VAR (vecteurs autorégressifs) ou
d’un modele de correction des erreurs pourrait nous donner une meilleure image de la situation a
I’avenir lorsque nous disposerons de plus de données.

Les dépenses de santé des gouvernements provinciaux se mettront a croitre d’environ 2 %
par an méme si le revenu réel n’augmente aucunement. Ceci peut étre en partie attribuable a la
présence de technologies médicales de plus en plus performantes et dispendieuses. Par
conséquent, il est possible qu’il y ait un déficit budgétaire chaque fois que la croissance du PIB
sera faible ou nulle, sinon notre systéme de santé pourrait avoir du mal a se maintenir a la fine
pointe de la technologie. Par ailleurs, le déficit est corrélé positivement avec les dépenses de
soins de sant¢ : la valeur du coefficient b;; suggere qu’une augmentation de 1 point de
pourcentage du ratio du déficit au PIB correspond a une hausse de 1,45 % des dépenses de santé.

Tous ces résultats sont en accord avec ce que I’on aurait pu prévoir intuitivement car, en
période de croissance ¢conomique, les augmentations salariales sont substantielles. L’impact sur
les dépenses de santé peut donc étre énorme étant donné que la santé est un secteur exigeant en
main-d’ceuvre. En tant que principaux fournisseurs de soins de santé, les gouvernements se
dotent des meilleurs €équipements possibles pour assurer des services de grande qualité a la
population. Ils tiennent toutefois compte de leurs contraintes budgétaires, ce qui explique
peut-étre le retard technologique observé dans le systeme de santé canadien par rapport a celui
des Etats-Unis.
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L’impact négligeable du vieillissement de la population sur les dépenses de santé constitue
un résultat moins habituel pour les études canadiennes. En raison de la difficulté de séparer le
facteur vieillissement de celui de la tendance temporelle, il est impossible de tirer des
conclusions définitives pour le moment. De toute fagon, ce coefficient ne peut étre utilisé¢ pour
projeter les effets du vieillissement sur les dépenses de santé puisque les données historiques
n’ont pas permis de cerner I’impact des baby-boomers sur ces dépenses. Il est néanmoins
probable que I’arrivée des baby-boomers dans les rangs des retraités exercera une pression
considérable sur le systéme de santé. Cette pression ne sera cependant pas si énorme que le
laissent croire beaucoup d’études sur ce sujet, surtout si I’on considére les données nominales.
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