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DETECTION ET PRISE EN COMPTE DES CHANGEMENTS 
STRUCTURELS DANS UN MODELE ECONOMETRIQUE DE 

DEMANDE DE CARBURANT 

A.FAUVEAU, Ph.CHOLLET, F.LANTZ 
Ecole Nationale Supérieure du Pêtrole et des Moteurs (ENSPM) 

BP 311 - 92506 Rueil-Malmaison Cédex - France 

Résurné : Les changements observés dans b demande de carburant en France depuis 
trois décennies soulèvent le problème de l'évolution du comportement des consornn-rn­
teurs et de sa prise en compte d,ms la modélisation économétrique. L'application de 
différents tests de st;1bîlité temporelle des coefficients de régression -- Chow, Brown, 
Durbin et EVill1s, Farley et Hinich - est développée à. partir d'un modèle d'ajustc1ncnt 
partiel. Ces tests mettent. en évidence l'évolution progressive des paramètres liés au 
pouvoir d'achat (forte croissance suivie d'un ralentissement progressif) a.lors que l'effet 
prix est ;1symétrique suivant que ceux"ci varient à la. hausse ou à J,1 baisse. L'expertise 
combinant à la fois l'induction sta.t.ist,ique et. l'interprét;1tion économique (loi d'Engel) 
permet d'améliorer la. modélis<1tion en y introduisant les modifications structurelles 
de la. consomm<1tion. L'influence d'événements exceptionnels (crises pétrolières da.ns 
notre ca.s), se traduisant par des points aberrants sur l'ajust,ement économétrique, est 
discutée. Enfin, plusieurs spécifications d'équations corrigeant la. stabilitê temporelle 
sont comparées. 

Abstract : The changes in tl,e French ga.soline demand for the la.st tliirty yeMs 
raise serious questions about the stahility of estimatecl relevant econometr.ic models. 
Using a partial adjustment mode!, we a.pply a sei-ies of tests for strnctunJ cliangc -
Cl10w, Brown, Durbin ;1nd Evans, Fadey and Hinicl1. 1ï,ese tests point out the regufar 
cl11mges of tlw purchasillg power effect (growth ru1cl tlwn slowdown) wiiile tlw price 
effect vru·ies only according to tlw orientation, narnely growtl1 versus clecline, of price. 
By comhi.riing a formai statistial approacli and the economic prediction from tbe th(,ory 
of cousumei· cl10ice (Engel's rule), we are able to improve the modeJ hy iutroduciug 
the structural d1ar1ges in demand. We discuss the role of outliers ( a.ssociated to oil 
shocks) on st.ability. Finally, we comparn several mode) specifications correct.ive for the 
changes in structure stahility. 



Introduction 
L'estimation des modèles économétriques de demande mnduit à s'interroger sur 

l'évolution du comportement des consommateurs. L'hypothèse de stabilité des effets 
de prix et de revenu sous·jacente à la modélisation peut ne pas sembler pertinente au 
regarcl cles mol1ve1r1er1ts écor101r1iqt1t~s. 

L'iclentificat,ion de changements structurels requiert à h fois l'utilisation de t.ests 
statistiques et une induction économique sur les comportements de demande. Laques­
tion de la stabilit:é des relations se pose de façon part.iculièrement aigui; dans le domaine 
de la. ccmsomnrntion d'énergie (Boop, 1984 ). Aussi a1lons-nous nous intéresser à la de­
mande de carburant, en étudiant les techniques économétriques de traitement de b 
stabilité tempordle. Nous développons celles-ci dans le cadre plus lnrge d'un système 
expert d'aide à la modélisation économétrique, appliqué à la denrnnde d'énc:rgie (Fau· 

veau, l.992). 

Aprlis avoir analysé l'évolution de la consommation de carburant en I-'\·,mce du· 
rnnt les trois dernières décennies, nous présentons, dans la section 1, une formalisation 
de la demande par un modèle d'ajustement partiel. La seconde section eû c,msacrée ,\ 
l'étude de la stabilité temporelle et de ses implications économiqm's (saturation de la 
demand(e, asymétrie des réactions à la hausse et à la baisse des prix). Puis la troisibne 
section est dédiée à la comparaison de plusieurs spécifications économétriques permet .. 
tant d'intégrer les modifications structurelles survenues au cours des trent,, dernières 
années. Enfin, nous conclurons sur une synthèse des tests et des méthodes de régression 
relatifs à b stabilité temporelle tels que nous les développons au sein de notre systèm<l 

expert. 

1 Modélisation de la demande de carburant 

La. consommation de carburant, hors gasoil, a connu une forte progression depuis 
le début des a.nuées soixante. Elle a triplé pour atteindn, un peu plus ck dix-huit mil· 
lions de tonnes en 1990. Cependant cette évolution n'a. pas été régulière: à une phase 
de croissance rapide cn.ractérisée par un ryt.hme de 8.5% par an, a succédé, à partir de 
1974, une période de ra1entissement jusqu'au début des années qnatre-vingt et enfin, 
une stagnation du marché depuis cette époque. Cette dernière phase est marquée par 
une baisse de la. consom1nation d'environ 1.5% par an sur les deux dernières années 
liée à l'accroissement de la. part. des véhicules diesel clans le parc automobile. 

La progression régulière du niveau de vie des ménages ainsi que l'augmentation 
dn prix du carburant à la. suite des deux chocs pétroliers de 1973-74 et. 1979 permd­
tent. d'expliquer une grande partie de l'évolution de la. consommation de qi.dmrant .. 
Toutefois, la stagnation de la demande observée sur la décennie quatre-vingt ne peut 
pn.s être attribuée au prix et au revenu, mais plutôt. an taux d'équipemement. en a.u-. 
tomobiles. Après une progression de 9% par an durant les années soixante, le rythme 

2 



de croissance du parc de véhicules à essence s'est ralenti progressivement et est voisin 
de 1.5% par an en moyenne de 1988 1\ 1990. L'évolution diflërenciée de la demande de 
carburant et de ses principaux foct,em·s explicatifs (revenu, prix) conduit à s'int.erroger 
sur la stabilité des 1mramètres de régression. 

L'éq1mtion de référence que. nous avons retenue pour cette étude inclut une vari· 
able de prix du ca.rburant et une variable d'activité. La nécessaire prise en compte de 
la dynamique de la demande est, dans un premier temps, obtenue par le biais d'un 
modèle d'ajusternent partiel (Houthakker et Taylor, 1970). On peut se reporter,\ Dahl 
(1986) pour un panornm,.1 des modèles de demande de cltrburant. 

La. spécification adoptée correspond à l'approche la plus co1.u·antc, une forme 

linéaire en logarithmes : 

ln(E1) ""l'io + fi1 ln(G1) + fh ln(Pi) + #:i ln(E,~1) + éi 

ltvec 
t = 1962, 1963, ... , 1990, 
E, : consommation de carburant à la da.te t, en milliers de tonnes, 
0 1 : consommation privée à fa date t, en milliards de francs"80, 
Pt : prix du superca.rbun111t à ln date t, en francs-80 par litre. 

(1) 

L'équation fait apparaitre directement les valeurs des ébsticités comrne coef­
ficients estimés : les valeurs /11 et fiz sont respectivement l'élasticité par rapport à 
la variable de revenu et l'élasticité par rapport au prix. On y ajoute également les 
élasticités de long terme qui sont respectivement fii/(l - fi3 ) et fiz/(1 - fh). 

L'estimation réalisée sur la. période 1962-90 donne des i·ésultats abcrnùits pour 
les signes de l'élasticité revenu (/il) et de la vitesse d'ajustement (1 """ (h) en rnison de 
la forte collinéarité entre les variables ln(G1) et ln(E1-1)· La régression ridge fournit 
une estimation plus satisfaisante (cf tableau 1). 

. 

Tableau 1 : Modèle d'ajustement partiel 

Moindres carrés 
ordinaires 

Régression ridge 
k,e:().03 

·-· 

-fi1 
·0.1218 
(-2.80) 
0.203 
(4.77) 

#2 ___ fi_:i_~,'.~{~:_corrigé 
·0.178 1.003 0.998 
( -5.08 
"0.173 

) (29.12) 
0.730 

) (21.48) 
0.991 

( -~:71 
( ) : t de Student 

A court terme, les élasticités revenu et prix sont de 0.20 et -0.17, alors que les élasticités 
de kmg terme s'étahliss,mt à 0.75 et ·0.64. Ces estimations sont du même ordre de 
grandeur que celles rêalisécs par Huitric (1989) et celles du modèle Propage {1987). 
Néanmoins l'observation des résidus laisse apparaitre un point aberrant <m 1974 qui 
correspond au premier choc pétrolier. L'introduction d'une variable muette pour cette 
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année (associée à /3.1) permet d'améliorer l'ajustement sur lequel le problème de mulLi·· 
collinéarité subsiste cependant. 

A partir de ce modl,le nous allons tester b stabilité de la relation entre la 
consommation de carburant, k prix d le revenu. 

2 Analyse de la stabilité temporelle 

L'estimation d'une êquation économétrique suppose implicitement que les coeffi .. 
cients de régression sont invariants au cours du temps. Dans notre exemple, cela. signifie 
que si nous retenons la. régression sur la période 1962-90, nous foisons l'hypothèse que 
les élasticités de la demande de ca.rbura.nt par n,pport à la. consommation et pa.r ni.p­

port a.u prix sont restées constantes durant les trois dernières décennies. A l'opposé 
nous pouvons considérer qu'il est plus pertinent d 'effoc(,uer unç régression sur des sour;­
périodes successives. L'estimation du modèle sur l'êchantillon complet revient alors 11. 

f . ' . 1 t . t cl" al' t' t l ffi . l' ' ~ure t1r1e regress1011 a,rec ( es con ra111 es · eg· 1 e e11 re es coc c1e11ts ( tt11e n.1c111e 
variable sur les différentes sous-périodes. Avec l'hypot;hèsc de stabilité t.emporellc se 
pose clone le problème de !;, validité d'un estimateur sous contrainte qui est biaisé 
lorsque les restrictions que l'on a. imposées sont erronées. Da.ns ce cas, les pa.ramèü-cs 
de la régression ne peuvent être ni interprétés, ni êtr<J utilisés à des fins de prévision 

(Johnston, 1984). 

Différents tests de stabilité ont été développés pour déceler d'éventuels change­
ments des coefficients de régression. Après un bref rappel de la structure des trois 
principaux tests (Chow, Brown, Durbin et Evans (BDE) et Farley et Hinich), nous 
nous intéresserons plus particulièrement a.ux problèrnes liés à leur application et à leur 
interprétation. On trouv,:ra en annexe la description formelle de ces tests. 

2.1 Le test de Chow 
Le test de Chow (1960), qui consiste à séparer l'échantillon en deux à par­

tir d'une date de rupture fixée, correspond à un test de Fisher d'un modèle oü les 
variables explicatives ont des coefficients distincts sur cha.que sous-période (modèle 
sans contrainte) contre 1m modèle où les va.ria.hies ont des effets identiques sur tout 
l'échantillon (modèle contraint). La. pertinence du test repose sur la spécificn.tion d% 
contraintes, c'est-à-dire le choix alternatif que représente la définition des deux sous­
périodes. En effet, connne le précise Riddell (1978), les résultats du test sont biaisés 
s'il faut distinguer phis d~J deux sous-périodes. Dans ce cas un nouvel ensemble d<: 

contraintes doit ètre posé. 

Nous a.vons testé deux da.tes de rupture : 1974 (premier choc pétolier) et. 
1986 (contre-choc) sur le modèle d'ajustement pa.rtiel de consommation de carburant. 
(tablea.u 2). Les résultats obtenus sur k modèle sans variable muette pour 1974 (fJ,1 = 0) 
mettent en évidence les limites du test de Chow lorsqu'il existe plusieurs ruptures po-
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tentielles. En effet les tests de contraintes ne permettent pas de conclure ,\ un change­
ment en 1974 quand l'échantillon est séparé en deux (62-73 ; 74-90) mais confirment 
l'existence de deux dates de rupture lorsque l'on considère trois sous-périodes. 

Tableau 2 : Test de Chow 

les testées Périoc 
(62- 73 

(62-85 

(62"73 
(86-90 

);(74-90) 

);(8(3-90) 

);(74~85); 
) 

fi4 = () 
1.533 

( 4,21) "' 
6.010· 
( 4,21) 
5.007· 
(8,17) -.. 

--;1; # o 
0.488 

,_ ( 4,20) 
0.914 
( 4,20) 

,~=·=~~~ 

1.634 
(8,16) 

,··= • : signiJ\ol.tif a.vcc un mque de 5% ; ( ) : degres de libc,rt.é. 

L'introduction d'une va.ria.bic muette en 1974 permet d'obtenir un ajustement, 
stable d'après les différents tests de Chow. En effet l'annulation de l'écart importu.nt 
entre ln(Et) et ln(E,_1 ) )ors du premier choc pétrolier réduit les erreurs d';1justcment 
observées sur la régression initiale et stabilise l'estimation sur laquelle nous reviendrons 
cbns la section suivante. 

2.2 Le test de Brown, Durbin et Evans 

Brown, Durbin et Evans (1975) ont proposé deux tests graphiques pour amt.lyser 
la stabilîté temporelle. Ces tests sont construits à partir de résidus aya.nt, contraire" 
ment, a.ux résidus des rnoindrns carrés, les mêmes propriétés que le terme d'erreur (lois 
normales, indépendantes, de moyenne nulle et de variances identiques). Ces résidus 
sont les erreurs de prévision réduites, à chaque date t possible, de l'estimation effectuée 
à partir de la régression sur les observa.tions antérieures ,\ t. On obtient ainsi une suite 
de résidus dits récursifs. 

Les propriétés des résidus récursifs ont permis ,\ BDE de définir des zones de 
confiance limitées par deux droites pour la suite Wr des sommes cumulées (test Cusum) 
des résidus récursifs d'une part et pour ht suite Sr des sommes cumulêes de leurs carrés 
(test Cusum"sq1.iare) d'autre part. Ces droites sont telles que la. probabilité que la. suite 
·w, (s,-) sorte de la zone qu'elles délimitent corresponde à un risque de premièrn espèce 

<l' fixé. 

L'avantage des techniques proposées par BDE est qu'elles n'imposent aucun<! 
forme paramétrée particulière de changement stn1durel comme hypothèse oppos6e à 
la stabilité. Mais, d,: ce fait, les tests Cusum et Cusum"square sont très peu puissants. 
De plus leur application à. un modèle a.utorégressif est discutable. C'est pourquoi, nous 
ne considèrerons pa.s les tests de BDE comme des tests formels mais plutôt comrne d<'s 
outils graphiques cl 'analyse de la. stabilité, ainsi que les auteurs eux-mêmes le prônent. 
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Les interwtllcs de confiance ponctuels que définissent les droites de BDE pour 
clmque élément de la suite îV,. sont assez larges (au 111inimurn 99.3% pour un test i, 
5%, cf Fauveau, 1992). Aussi est.,il peu fréquent. de détecter une instabilité par le 
test Cusmn. Cependant l'examen de la suite H',. permet d'apprêcier l'évolution ,:k, 

l'erreur de prévision (cf graphique 1): la, somme cumulée a tendance i, croit:n, jusqu'au 
délmt des années q1mtn;-vingt à. cause de résidus rêcursifs essentiellement positifs, 
puis diminue fortement, les résidus récursifs ét,.1.nt tous négatifs. Cela. signifie que les 
l)révisic)11s eff(:~ctt1ées à, l)artir c.les J)re1nières ol)servatio11s 011t te11(la.r1ce i1 S(>Us-cstirr1cr la 
consommation de ca.rburant. puis la surestiment. progressivement. lorsque les dernières 
observations sont intégrées à hi régression. Un changement de comportement apparaît 
donc au début des nnnêes quatre-vingt, pêriode à la.quelle la consonunation de ca.rl:rn­
ra11t se sta.l)ilise alors qt1e la eo11son1n1atio11 cles 11·1énages c.011tir1t1e <le croître et (lt.le le 
prix rêel n'a.ugm<mtc pas. 

BDE suggèrent d'dfoct.ucr le calcul des résidus rêcursifa de deux façons: l'analyse 
'forward' qui part d'un échantillon initia.! formé des premières obsorvntions puis pour .. , 
suit le calcul en ajoutant les observa.tions une à une dans le sens croissant du temps, 
et l'ana.lyse 'backward' qui fonctionne en sens inverse en part.ml. des derni<'.Tes obser­
vations. Nous avons calculé les sommes cumulées (ks carrés des rér;idus récursifs par 
les deux méthodes, à partir des observations 1962 à 1966 puis à partir de l'échantillon 
1986-90. Sur les grnphiqu<JS 2 et. 3 sont reportées ces sommes cmnulées avec ks droit.es 
définies pa.r BDE pour leur test Cusum-squa.re à un risque de 5%. 

D'après ces graphiques, un changement structurel est intervenu au cours de la 
période 1962-90. Il est. d'usage de considérer la date à laquelle la. suite des sommes 
cumulées sort de la zone de confiance comme une date de rupture approximative que 
l'induction économique doit pouvoir préciser. Cependant les deux ana.lyses IH" con­
duisent p11.s aux mêmes conclusions : dans le sens 'forward' la. suite Cusum .. squarc sort 
de la zone de confümce autour de 1978, alors que l'autre graphique sort. en 1974. Notons 
par ailleurs qu'avec d'autres valeurs de a· les dates auxquelles la. suite .s,. sort de la zone 
de confiance peuvent différer, dans notre exemple pour a = 1 %, la rupture appanüt 
autour de 1983 pour l'analyse forwa.rd. Une êtude plus attentive nous indique, sur le 
graphique 2, que les erreurs de prévision sont en va.leurs absolues ,tssez faibles jusqu'en 
1985 pour augmenter ensuite. Sur le graphique 3, l'e!'l'eur de 'prévision' en 1974 est. 
très grande et cette observation a.ppanüt manifestement comme un point aberrant et 
non comme une date de rupt.nrc. 

Ainsi les dates corresponda.nt aux chocs et contre-choc pétroliers ressortent. 
comme des points particuliers dans l'ana.lyse, mais l'existence d'un changement struc­
turel à ces dates n'apparaît pas clairement. L'impa.ct de l'observation de 1974, qui 
est. un effet prix, apparaît comme prépondérant sur l'analyse backward alors que sur 
l'ana.lyse forward c'est l'effet. de saturation de la demande liée au parc qni ressort. 
Ceci révèle donc un changement dans l'évolution de la consommation de carburant. 
relativement à ces deux facteurs. 
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Nous avons cffoct.ué b même ana.lyse en a.jouta.nt une variable mudte, en 1974. 
Pour ce foire nous a.vons appliqué la procédure d<icrite par BDE (cf annexe) concerna.nt 
les modèles avec une variable consbntc sur le début de b période et clone parfaitement 
colliné,tire au terme constant. Mais les graphiques n'indiquent aucune instabilité, des 
coefficients et l'évolution de .s,. ne présente p,1s de caractéristiques particulières. 

Pour a.ffiner l'analyse do hi. stabilité, BDE suggèrent d'étudier les graphiques 
de l'évolution des coefficients estimés par des 'régressions mobiles', c'est-à-dire des 
régressions effectuées sur un segment de longueur m que l'on déplace le long; de la 
période d'étude. Le graphique 4 reproduit l'évolution dœ coefficients normés pour 
m = 15, l'évolution des élasticités de long terme est également représentée. 

Nous constatons que le coefficient de la variable de revenu décroît progressive­
ment et devient même nêgatif pour les deux dernières régressions. Par ailleurs, 1985 
et 1988 a.pp,1raissent cornme des dates rupture d,ms l'évolution des codfkients : i,.; 
période qui suit 1985 est, marquée pa.r 1.me chute du prix réel du carburant et nous con .. 
duit à nous interroger sur la symétrie de l'effet prix suivant le sens de son évolution. 
En outre la dieselisat.ion du parc tmtomobile s'est accélérée à partir de cette date. Les 
années 1989 et 1990 correspondent à une ba.issc de la consomnmt.ion de wrburant que 
ne permet pas d'expliquer l'évolution des factems explicatifs retenus. 

2.3 Le test de Farley et Hinich 

A la différence des tests de Chow, le test proposé ptff Fa.rley et I-Iinich n'implique 
pas de partition <le l'échantillon, ,m ne doit pas spécifier de dates de rupture évenhidles. 
Farley et Hinich ( 1975) approximent une évolution discrète des coefficients potentielle­
ment variables par une fonction affine du temps f:JJ, = /1j--!-ôjt et examinent. leur stabilité 
en testa.nt simultanément. la nullité de tous les cofficients ôj par un test de Fisher. Ce 
test permet également de clêteder des changemc:nts graduels des coefficients. 

Nous avons appliqué ce test à. notre modèle d'ajustement partiel en testant la 
stabilité de toutes les combinaisons possibles de coefficients ( cf tablea.u 3 )-

Comme dans les tests précêdents, l'observation de 1974 influence fortement les 
résultats et le modèle sans varia.hie rrmette laisse supposer une instabilité globale des 
coefficients. En supprimant l'effet de cette observation, nous remarquons que les coef­
ficients f:J1 et (:)3, pris simultanérnent, présentent une instabilité. L'effet de long terme 
de la consomnmtion totale va.ri0 donc de façon progressive. Ceci nous renvoie ,\ la loi 
Engel (Pasinetti, 1988) où la consommation d\m bien connaît une croissance rapide 
suivie d'un nJ.lent.issement dü à un phénomène de saturation. 
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Tableau 3 : Test de Farley et Hini.ch 

cients variant Codfi 
hi(E\_ ; ), ln( C,), ln( Pt) 

ln( Et .. I ), ln( c,) 

ln(E,_ 1), ln(P,)-· ... -

/Ï4 = 0 
11. 70· 
(3,22) 
14.65" 
(2,23) 
1.904 

(34 1' () 
2.838 
(3,21t 
4.168. 
(2,222_. 
0.050 

(2,23) .. (2,22) 
, ln(I{j' 

"-'"'"'"~W.,.:,,....... 

ln((\) 2.662 0.107 
(~,23) (2,22) 

ln(E,_ il 0.660 0.013 

== .. "="= 
( 1 è2. .. '.'.2 (1,23) 
1.211 0.003 ln(C'J 
(1,24) ( 1,23) 

~MO~M ~-"-"'"='"....,.....:.,.. 

0.480 0.087 
(1,24) (1,23) 

·-· ~~~T~-~ 

• : significatif avec un risque de 5% ; ( ) : degnis de liberté 

3 Régression et changements structurels 

Les tests de stabilité ayant mis en évidence les changements structurels sur­
venus dans le comportement des consommation de carburant, il convient désormais 
d'améliorer la modélisation initiale. Il s'agit d'une p,trt de prendre en cornpte la. crois­
sance de la demande d'essence, plus rapide que la. consommation des ménages durant 
les années soixante, hi mouvement s'inversant à paTtir du premier choc pétrolier. Il 
fa.ut, d'autre part, expliquer la baisse de la, conson:1rna.tion de carburant observée en fin 
de période alors que son prix diminue et que le pouvoir d'achat continue de croître. 

Auparavant, nous devons revenir sur le modèle d'ajustem,mt partiel avec va­
riable muette en 1974 (tableau 4) dont l'estimation n';i.pparaît instable que par le test 
de Farley et Hinich. 

Tableau 4 : Modèle d'ajustement partiel avec variable muette 

Moindres carrés 
ordinaires 

Régres;io;; ridge 
k=0.03 

!h fh 
·0.185 ·0.154 1.056 
("6.84) (-7.3_7) (48.69) 
0.195 -0.167 O. 737 

R2 corrigé 
0.999 

0.991 
(4.61) (-2.61) (21.81) , ___ _J 

• - ( ) : t de Student 

L'estimation rid1~e pour k = 0.01 donne à la fois des coefficients significatifs d cohérents 
et une bonne qualité d'!tjustement .. Cependant le coefficient de la variable endogène 
ret.'ardée apparaît élevé : il implique une vitesse d'ajustement trop faible (0.263) au 
regard de la situation française. Par ailleurs il donne à la variable ln( C't-il la plus 
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large part de la. v,1riance expliqu<'.0 du modèl<i, ce qui enlève t.oute pertinence à celui .. ci. 
En effet, les variables d'activité et de prix n'ont plus qu'uwi influence m.im,..1re sur 
la demande d'essence qui se trouve presque exclusivement déterminée par son niveau 
passé. L'effet de la variable endogène ret;1rdée masque donc l'influence réelle d'autres 
facteurs explicatifs. 

3.1 Estimation par sous-périodes 

Pour prendre en compte les changements st.ructurds que nous venons d'évoquer, 
une solution consiste à réaliser des régressions sur dw.cunc des sous .. ·périodcs 1962 .. 73, 
1974"85 et 1986-90. Les estinrnt.ions (cf tableau 5) posent différents problèmes liés au 

faible nombre de degrés de liberté et à. une forte multicollinéarit.é entre les variables 
ln(C't) et ln(E,-1) sur la période 1962-73. 

Tableau 5 : Modèle d'ajustement part.ici sm trois sous-périodes 
r"''-· ~-,~~ , . d pcno · e 

1962,.Î.973 
MCO 

~··==· .. 
1962" 1973 
ridge (k=0.02) 
1974·1985 
MCO 

-~~" 
1986-1990 
MCO ~. 

deg.de lib. f31 
8 (Ü57 

(0.86) 
8 0.646 

( 14.1) -
8 0.418 

(2.30) ·-2 -0.184 

~-"· (-2.6~) 

f3z h 
49 0.817 
_5) (5.78) 

-0.2 
( ·2.3 
-0.4 

R 2 corrigé 
0.999 

ô:993 59 0.449 
9) (16.4) (-4.0 

11 0.563-t--O-.. -94-8~ -0.5 
(-3. 7 5) (2.01) 
-0.5 22 0.361 0.842 
(-3.5 ~5 )___,(_l ~.7,_2;,...) _,_____ __ , 

( ) : t de Student 

S'il a été possible de corriger la. multicollinéarit.é et d'obtenir une élasticité 
revenu coh<'.rente sm le premier sous-échantillon, en revanche l'estimation de #1, a.vcc 
un signe négii.tif, n',1. pa.s pu être améliorée sur la période 1986-1990 puisque la. de­
mande de ca.rburant et la consommation ont des évolutions opposées depuis le milieu 
des armées quatre-vingt. 

Ces trois régressions permettent uniquement de confirmer la diminution de l'effet 
revenu entre les deux premières sous"périodes, l'élasticité de long te!'mc passant. de 1.17 
à. 0.95. 

3.2 Modèle à coefficients variables 

D'après k test de Fa.dey et Hinich, les coefficients des variables ln( C,) et. ln(E,_ 1) 
évoluent simult;1nément en fonction du temps. La forme exacte de la vari;1t.ion de ces 
coefficients nous est inconnue, mais nous pouvons ! 'approcher par la fonction retenue 
par Farley et Hinich pour leur test en posa.nt 

j = 1,3. 
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Le modèle devient alors 

ln(Et) = /3o + /31 ln(C,) + 61tln(Ci) + hln(P1) + l/Jln(E1 ... 1)--I- 6:1iln(E,-1) + c,. (2) 

L'estimation de cc moc\i,lc soulève un ensemble de difficultés. A long terme, 
l'estimation de la demande d'ess,;nce tend vers l'infini. Lorsque t croît, l'éh,sticité 
revenu devient nég,ltive à partir de 1984 et le coefficient Au devient. supériem à. 1, soit 
une vitesse d'ajustement négative. 

Pour pallier le premier problème, nous avons modélisé les coefficients comme 
une fonction hyperbolique du temps : 

jcccl 1 3. 

Nous avons choisi la valeur de ,n qui minimise la. somme des ca.rrés des résidus, soit. 
m. ~ 450. En raison d'une très forte collinéarité, les estinuttions dos coefficients (Ï.11 et. 
f3:Jt ne sont pas acceptables, une régression ridgc avec k = 0.01 fournit. des résultat.s 
satisfaisants ( cf tablea.u 6). 

Tableau 6: 
... -·~~ ~ 

{Ji -· .,.,..,m 

/3; + 8;t 0.830 
MCO (~:..~6) 
/ij + ôj/(t + 450) --17.95 
MCO ( 4.82) 
/3) + ôj/(t + 450) 0.242 
rég. ric~ge (k = 0.025) _ _(12.18) 

Modèle de F'arley et Hinich 

81 (i2 /3:i 83 ff:î""corrigé 
-o.o3s -0~"§'09 o.357 ·-0-.0-29-1---0-.69-b 

(-4.89) (-7.o9J (2._~n~~(4_.7_9~) ..,_. 
8454.9 -0.312 14.55 -6395.4 0.999 

.(4.84) (7.0'.2 .. -(5ccc.0~9)_(,!.~7~) -+----c---
196.26 -0.116 0.287 218.24 0.997 
(5.89) (3.01) {13.94) (16.2~2 .. .4-----

( ) : t de Studcnt 

Cependant, l'observation de 1974 reste un point aberrant pour ce modde. De 
plus, l'estima.tion de l'élasticité revenu de long terme ne décroît. que très lentement 
vers sa valeur limite de 0.339 et elle reste supérieure à 2 atHlelà de l'an 2000. Pour ces 
raisons, ce modèle ne peut êtr_,: retenu. 

3.3 Introduction des effets de parc 

Comme nous l'avons indiqué dans l'introduction, le ralentissement de la crois· 
sance de la consomma.tion de carburant depuis le milieu des années soixante-dix est 
étroitement lié avec la progression du taux d'équipement en automobiles. Par aillems 
la chute de la demande observée durant les cinq dernières années s'explique par la 
croissance rapide du taux de dieselisafülll du parc a1itmnobile dunint cette période. 
Les deux effets de pa.rc ne peuvent être confondus dans la. mesure où la substitution 
partielle opérée entre véhicules essence et véhicules diesel sur les années récentes ne 
concerne pas l'ensemble du parc ma.is uniquement la fraction di, cehli.,ci destiné à cou­

-vl'ir les plus grandes distances. 
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Il serait possible de modéliser les effets de parc par une fonction logist.ique 
de la consommation des ména1.;cs (pour expliquer l'évc,!ut.ion du parc essence) et phr 
des retards échelonnés sur une variable prix relatif du super par rapport au g,,.soil 
(pour expliquer l'évolution du t«ux de diesclisation). C0pcndant, nous avons vu les 
problèmes liés à l'estimation de coefficients variables pour la consom1m1.t.ion. En outre, 
il serait nécessaire de retenir un grand nombre de rdards pour estimer un comporte­
ment d'investissement, œ qui réduirait sensiblement. le nombre cle degrés de liberté du 
modèle. Nous avons donc été a.mené à introduire explicitement dans notre modélisation 
le nombi:e de véhic11lcs à essence et la part de celui-ci dans le parc ii.utomobile t.ot.,)l 
(modèle (3)) 

avee 

A1. : le parc de véhicules à. essence à la date t, 
V, : le parc total de véhicules à la date t. 

Tableau 7 : Modèle avec effet de parc 

(h fJ2 {h (34 
MCO 1.188 -0.206 0.292 3.138 

(5.69) ··- ~" 

( -5.21) (1.95) (8.~5) 
Régression ridge 0.653 -0.193 0.656 2.124 
k=Ü.01 (16.76) (-4.34) (21.59) _(!4.13) 

( ) : t d,• Student 

(3) 

R2 cor-;fgé 
0.997 

0.996 

L'estimation ridge ( cf tableau 7) conserve une élasticité prix de -0.2, mais surtout 
permet de dissocier l'influence spécifique du revenu et de l'évolution du parc automo­
bile. Les effets semblables (0.65) obtenus p()\11' ln(C1) et. ln(A,) indiquent que ks deux 
variables détermina.nt la demande de transport. - pouvoir d'achat et taux d'équiperncnt 
en automobiles --· orit une infiuem:e équivalente et inférieure à leur évolution. Enfin, 
le coefficient de At/Vi, voisin de 2, rappelle que le gain d'un point de la Jmrt, des 
véhicules diesel clans le parc automobile réduit de manière plus que proportionnelle lu. 
consomma.t,ion d'essence puisque ces automobiles sont destinêes aux distances les plus 
grandes. 

4 Conclusion 

La modélisation de la denmnde de carburant nous a. permis de distinguer dif­
férentes formes cl 'instabilité temporelle ( rupture, changement progressif, phénomène 
exceptionnel) auxquelles chacun des tests apparaissait plus ou moins adapté. Le test 
de Chow détecte des changements de tendance brutaux, à. des da.tes déterminées, alors 
que le test de Farley et Hinich fait apparaître des évolutions graduelles des cocffi· 
cients. Les graphiques proposés par BDE sont des compléments utiles à l'étude de 
ces différentes fomu.,s d'instabilité, mais leur interprétation est difficile i, formalise!'. 
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Notons que l'un des tests de BDE a fait ressortir un point aberrant qui eonstitue un 
cas particulier d'inst;,hilité. Nous devons souligner le rôle de l'induction économique 
qui donne une information a priori sur la. nature des changements et suivant la forme 
de ceux-ci, l'un ou l'autre de ces tests est, plus approprié. 

L 'applicaJi()n de ces tests est délicate car, pour chacun d'eux, plusieurs formes 
sont possibles : détermination des dates de rupture pour le test de Chow, mode de cal­
cul pour le test de BDE et choix des coefficients à tester pour celui de Farley et Hinich. 
D'autres élé!Tlents issus de h regression peuvent être utilisés pour déceler d'éventuels 
changements structurels, En particulier, une sous··estimation puis une surestinuJ.tion 
d'un phénomène suiva.nt une évolution coudée se traduit fréquemment 1mr une forte 
a.utocorrélation, Dans ce cadre, le module de traitement de la stabilité du systi,rne ex· 
pert que nous développm1s examine la base de faits des dates de rupture a priori n.insi 
que des clrnngements structurels potentiels dans le domaine énergétique. Au regard du 
modèle étudie (variBblcs retenues, période d'estimation), il applique et intcrp1·è,te les 

tests que nous avons présentés. 

N()t.re étude nous permet également de constater que le modèle d'ajustement 
partiel atténue les changements structurels en raison de sa forme aut.orégressivo. Si 
l'a.justement est amélioré par l'introduction d'une variable muette éliminant les effets 
des variations brut.,tlcs, l'interprétatiml du modèle s'en voit réduite. Aussi convient"il 
d'introduire des effets de structure de telle S()f(.e que le modèle comprenne, outre les 
variables de revenu et de pl'Îx, une variable de stock de capital. C'est pourquoi avant 
d'envisager une segmentation de l'échantillon (qui réduit considérablement le 1wm­
bre de degrés de liberté) ou un modèle à. coefficients variables, notre système expert 
examine les variables sélectionnées et propose une modification de la. spécification du 
modèle en ce sens si l'effet de structure fait. défaut. 

Finalement, cet ajustement économétrique rappelle que l'analyse et le traite­
ment de la stabilité temporelle reposent en premier lieu sur les hypothèses économiques 
e:xplicites ou S()Us-jacentes à la !Tlodelisation. Leur examen guide le choix des tests 
statistiques et les procédures d'améliora.tion de la formalisation. 
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Annexe 
Tests de stabilité temporelle 
Le modèle linéaire peut ètre formulé de la façon suivant.c : 

p 

Yt = '2:,fJjXjt +ei, t = 1,2, ... ,n. (4) 
j=l 

Les coefficients (3; ne dépendent pas cl,,: la dat.e d'observation. On suppose donc im­
plicitement que les coefficients du nwdèle sont invariants sur toute la période d'étude 
et sur la période d'éventuelles prévisions. Auquel cas, à conditions que les hypothèses 
classiques sur les variables et sur Je terme d'erreur soient vérifiées, les moindres carrés 
fournissent. des estimateurs ayant de bonnes propriétés. En revanche, si certains coef­
ficients varient, l'estimation du modèle (4) revient à imposer des contnünt.cs erronnées 
sur les coefficients et conduisent à des estimations biaisées. Les paramèt.res ainsi es­
timés n'ont pas de sens et ne peuvent pas servir de b;;se pour des. prévisions, li est 
donc essentiel de vérifier l'hypothèse de stabilité des coefficients, particulièrement si le 
contexte économique peut laisser supposer une modification des comportements. 

Nous a.lions présenter clifférent.s tests de stabilité des coefficients, Les hypothèses 
alternatives de ces tests sont d'une part la stabilité telle que la représente k· modèle (4) 
et d'autre part um, variation des coefficients spécifiée de façon plus ou 1noins précise 

selon les tests. 

A Le test de Chow 

Chow (1960) considère le problème du test de la stabilité des coefficients comme un 
cas particulier du test de contntintes linéaires sur les coefficients'. 

L'hypothèse Rf) = r, où R est une matrice q X p de rang q et r un vecteur à q 
composantes, peut être testée. an moyen de !;; statistique F suiv,mte : 

F = (R/J-·~:J_: fR(X'Xf
1 ~1~1 

(R/J- r) /q 
11'u/(n-"p) 

qui peut également s'écrire 

F- (SCR.,;- SCR)/q 
- SCR/(n-p) . 

(5) 

(6) 

où SC Rest la somm(e des carrés des résidus de la. régression sur le modèle ( 4) et SCRc 
la somme des c;;nés des résidus de la régression sous les contraint.es Rf) = r sur le 1nÔlne 

1Une a~tre présentation d~ ce kst peut etre trouvée dans FISHER F.M,, (1970), "Tests of cquali!,y 
betwe:en sets of coeffi.cient.s in two lincar regressions·: an expository note/1 E'cono1ne.t.rica 1 vbl.:18 1 n(l2, 
pp 361-366, 

14 



modèle. Sous les hypothèses classiques du modèle linéaire, si R/1 = r, F suit une loi 
de Fisher à. q d n - p degrés de liberté. Chow (1960) décrit les diverses npplicat.ions 
possibles de l'expression (6) pour les tests de stabilité. 

Supposons que l'on ait une décomposition des observations en k sous·populat.ions, 
en k sous-périodes pour les séries temporelles2

. La question de la stabilit,é des coeffi­
cients se traduit ainsi : le vecteur des coefficients est-il identique sm· tout.es les scnis· 
périodes ou faut-il le différencier selon les sous·périodes ? 

A.1 Le test de Chow classique 

La période i (i = 1, ... , k) est représentée de la façon suivante: 

-· elle comprend n; obsorvations 

Yi est. le vecteur dos n; obserwltions de y sur la période, 

--·- X, est b matrice n; x p des observations des variables explicatives sur la pfriode, 

- le modèle s'écrit 
y; = X,/3; + t; (7) 

où (l; est le vecteur des p coefficients et é; le vecteur des n; erreurs. 

En empihmt les k relations (7), on obtient le modèle global : 

'' ] 
X1 () 0 

µ, l éJ 

I = 

0 X2 () /32 t·z 
+ l (8) 

0 0 xk r;k ;k 

Les coefficients sont stables si (11 = /32 = · · · = /3k· Nous testons donc les (k- l)p 
contraintes suivantes : 

h -h 0 0 /J1 0 

h 0 -h () (12 0 
= (9) 

h 0 () -h /3k 0 

Nous supposons que le modèle (8) vérifie les hypothèses classiques du modèle 
linéaire. SC R désigne la somme des carrés des résidus de la. régression calculée sur le 
modèle (8) et SCRc la somme des canés des résidus de la régression calculée sur le 

"-~· -·· 
2Nous présentons ici li: test de Chow sous sa forrne généralisée 1 c 1est~à-dirc sur un ni:::nnbré~ quel-

conque de régressions
1 

a.lors que les développernenf.s de Chow (1960) !:/appuient sllr l<~ ca .. ':i dl': deux 
sous-populations. 
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même modèle mais sous les contraintes (9). On a alors, à condition que les contraint.es 
(9) soient vérifiées, 

F = (SCRc ;:.SCR)/(k-1).[ ~ F((k- l)p,n-· k:p). 
SCR/ (n ··· kp) 

( 10) 

Le calcul de F sous cette forme entraine l'exécution de deux régressions a.vec n obser .. 
vat.ions et kp variables. Toutefois on montre que 

k 

SCR = L,,CR; 
i=l 

,S~C Ri êta.nt la S()tru:ric clcs carrés (les résidt1s cle la. régressio11 efFectlH~e Stll' h.\. rel~).tion 
(7). La statistique F (5) s'écrit donc : 

F = (Sc;!,!!., - (SCR1 + SCRz + · · · + SCRk)_)_/_(k - l)p (ll) 
(SCR1 + SCR2 + · · · + SCR,) / (n - kp) 

Le test de Chow est effectué à partir de cette dernière expression : 

- Si F > FJkp-p.n-kp) et. que toutes les hypothèses énoncées en (4) sont: vérifiées 
alors on rejette l'hypot,hèsc fli = /32 = · · · = /h avec un risque d,e a:. 

- Si F < F,tk1,-p,n-k1>) et que toutes les hypothèses énoncées en ( 4) sont. vérifiées 
a.lors on ne peut. pas rejeter l'hypothèse /31 = /32 = · · · = fh, et. les coefficients sont 
jugés st.ables. 

En suivant une démarche similaire, c'est-à.-dire en posant des contraintes adé­
quates sur le modèle (8), nons pouvons également tester la. stabilité d'un sous-cnsernble 

de coefficients. 

A.2 Test prédictif de Chow 

Le test exposé ci-·dessus 1,',est a.pplica.ble qu'à condition que 1lj ?.: p. Dans le cas con­
tra.ire la matrice x;x.i n'est pas inversible (et donc X'X non plus) et on ne peut alors 
pa.s calculer SC Rj, ni SC R, ni F. Chow (1960) propose néanmoins une sta.t,istiqne 
pour !.ester la stabilité cl 'une relation da.ns le ca.s où ni < p. 

Il présente cette st.atistique également comme une application de la. théorie des 
tests d'hypothèses linéaires. Il considère simplem,ent que si ni < p, a.lors SCR1 = O. 
En effet, /:J1 n'est da..ns ce cas pas défini de manière unique rmtis il existe une infinité de 
vecteurs qui ;.rmule la somme des carrés des résidus. La. régression SUI' le modèle 110n 

contraint est alors effectuée en supprimant les observations de la. période j. Si nj < p 

et Vi j j, n; ?: p, la sta.t.istiqrn: F devient 

SCR, - I:SCR, ( ). (k l) . 
F "' __ ,.,_ ... _:*-J n - nj - . - p 

I:,SCR; n1 -(k-2)p 
( 12) 

l,f.J 

Si la. relation est. st.Hhle, F suit une loi de Fisher à ni - ( k - 2p) et ( n - nJ) - ( k ·-.. 1 )p 
degrés de liberté. Ce test doit cependant être intérpn\té avec prudence (Fauveau, 1992). 
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.A.3 Test de Chow pas à pas 

L'application des tests décrits ci-dessus suppose un découpage de l'échantillon en k 
sous·périodes et donc que l'on a:it. ,,me idée a priori des dates de rupture envisageabks. 
Ninomiya (1077) suggère une utilisation systématique du test de Chow, ,, toutes les 
dates possibles, pour déterminer la. date et le no1nbre d 'éventt,els changements struc­
turels. 

Le test de Ninomiya on 'test de Chow pas à pas' compnmd les étapes suivante:; 
(les hypothèses nécessaires sont les rnèmes que pour le test de Chow) : 

1. Calculer pour t = p à n - p, F( t ), correspondant à la st;i.tistique F de !,:, formule 
( 11) calculée pom les deux sous· périodes 1, ... , t et t + 1, ... , 11,, 

2. Soit F(t•) = 1m1.xF(t). Si F(t•) n'est pas significatif, il n'y a pas de rupture, le 
t.est est terminé. 
Si1l()U., il y a, t.111e rttt)t1.,1rc er1 t• et c>n J)asse ù. l'ét,:i.1)e st1îva.r1te. 

3. Séparer l'échantillon en t" et répéter les étapes 1 et 2 sur les deux sons-échant.illons. 

Grâce à cetl,<• procédure on obtient des dates de dnmgement.s de structure du modèle. 
Toutefois nous devons signaler que le niveau de signification ck ce test n'est. correct que 
dans le cas où l'hypothèse a prioii se fonde sur une seule date de ru pt.ure ( cf Riddell, 
1978). 

B Tests de Brown, Durbin et Evans 

De même que le test de Chow pas à pas, les tests proposés par Brown, Durbin et. Evans 
(1975) permettent de détecter des changements structurels san$ poser leur da.te ni leur 
nombre a priori. Brown, Durbin et Evans (BDE) partent du principe que la façon la. 
plus naturelle de tester la stabilité des coefficients consiste à regarder !., séquence des 
résidus. Selon eux, les techniques les plus efficaces pour détecter des changements de 
petite ampleur ou graduels sont fondées sur l'exmncn des sommes cum1.llécs des résidus 
ou de leurs carrés. 

Le: modèle considéré par les auteurs est : 

y, = a:;f!, + e,, t = 1, ... , n 

où f3r est le vecteur des p coefficients à la date t et x', représente la ligne t de la 1n:ltrice 
X, Les variables explicatives sont non·stochastiques et les modèles autorégrcssifs sont 
exclus. Les termes d'erreur ft. sont indépendants, de loi norrn,,.lc avec des moyennes 
nulles et des variances uf. L'hypothèse de stabilité temporelle s'êcrit 

{ 
/1.1 = fi2 = ' · · = fin. 
uf = u? = · · · = u;. · (13) 

On s'intéresse cependant ici uniquement à la stabilité de (J, les problèmes de varü,.tion 
de Œ2 étant supposés traités par le~ tests d'hétéroscédasticité. 
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B.1 Les résidus récursifs 

Les résidus récursifs font. partie d'une classe de résidus qui présentent l'avantage de 
posséder les mômes propriétés que le terme d'erreur. On considère le mocli,le liné::.ire 

classique : 

Notons 

y= X/î + i avec e ~N (ü,J2I,,) 

x' 1 .. , 
·'"2 

• 1 x,. 

( 1'!) 

la matrice r X p des r premières lignes de X, avec .1,1 le vecteur ligne des p vnriablcs 
explicatives pour la /me observation. De même J';. est le vecteur composé des r pr,,-­
miers éléments de y. 

Soit /'i, )'estimateur de /Î calculé sur les r premières observations, en supposant que 
x;x,. est non singulihe : 

13 ••. ( V' v )-1 X"}"-· t-Jr - .. 'l.r- .. -1..,· r r· 

A partir de $,._1 nons pouvons calculer 1.me prévision, ;r~f},1 , pour y,., l'observation r 

de y. L'erreur de prévision s'écrit 

Yr - x~#,--1, 

et la variance de cette erreur est. donnée par 

Les résidus récursifs sont définis de la façon suivante : 

w, - jï+ :r;.'tx;._1X,-1r1 ,r;' r = p + 1, ... , n. (15) 

Il est clair que sous les hypothèses (14), pour tout r, '°r suit une loi ./1/(0, a 2
) et BDE 

démontrent qu'ils ne sont pas corrélés ( on peut aussi trouver b démonstra.tion dH.ns 
Jolmston (1984), p.384-392). Ainsi, si é ~ ./1/(0, a2 !,,), Je vecteur des résidus récursifs 
suit une loi ./1/(0, (J1 J,,_p)-

Les formules de récurenœ suivant.es ( démontrées da.ns BDE ( 1975) et ,Johnston 
(1984)) permettent de simplifier les calculs et évitent l'inversion d'une matrice po1.11· le 
calcul de chaque Wr : 

-1 -1 

ri r. ··l ( ,•/ r )-1 fx;_1Xr--1) XrX~ (x;_~x,. .. 1) .. 
(X .): -) = X 1){. -1 - l:. --------

, 1 r- r ,., (X' -v )- . 1 + .r,. r-J·'-r--.,J x,-
(16) 

{17) 
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De plus, il en découle : 
SCR,. = SCR,·-I + w;.. (18) 

()li 

SCR, = (Y,. -· X,},)' (1;. ··· Xr/\). 
Ces résultats sur les résidus récursifs ont de nombreuses applinttions : ils per., 

mettent de calculer la statistique F du test prédictif de Chow, ils peuvent aussi ôtre 
utilisés pour tester l'n.utocorrélation et. l'hétéroscéda.st.icité ainsi que certaines formes 
d'erreur de spécification (cf .Jolmston, 1984). Le test de stabilité ternporelle de EDE 
est l'une des utilisations des résidus récursifs les plus importante. 

B.2 Le test Cusu1n 

Le premier test de st.r1hilité suggéré par BDE s\ippuie sur le graphiqw: dos sommes 
cumulées ( Ou .. mrn) rèduiks des résidus récursifs, W,, en fonction de r : 

1 ,. 
Î'Vr=-:- L Wj, pourr=p+l, ... ,n 

,:r i~p+l 

avec 8-2 = SCR,,/(n - p). 

S,i fit est constant jusqu'à, t = to et diffère par la suite, alors les 'W,- Huront une 
' 11 . ,, t . ' ' 1 t 1 ' esperance nu e .iusqu a r = .0 mais, en genera , pour r > o eur espenrnce ne sera 

pas nulle. De là est issu le principe du t.est : si Wt s'écarte de faç.on significative de 
la droite IV,. = 0 a.lots il y a un clrnngemcnt de structuro en t. Il rest.e à évaluer la 
significati vi té de cet écart. 

D'après les propriétés de ·w,., sous l'hypothèse de stabilité (13), W11+1, •.. , VV,, 
peut être assimilée à une suite de variables de loi normale, EDE considèrent que TV,. 
peut être approché pilr un processus Gaussien continu {Zt,P :St :Sn} ,wec 

E(Zt) = 0, Var (Z,) = t •·· p,Cov(Zt,Zs) = min(l,s)- p. 

Leur démarche a consisté à rechercher deux droites symétriques par rapport ,\ la droite 
VVr = O, telles que!,, probabilité qu'il existe t E [z>, n], avec Z1 coupant l'une ou l'autre 
de ces droites soit c,. Ces droites ont été choisies dans la famille des droites tangent.es 
en t = p + ( n - p) /2 aux courbes ±.>-vf= p, où À est une constante3. Elles sont définies 
par les points {p, +ay"î·,·= p}, {n, +3ajr,-:-- v}, où a est un paramètre dépendant du 
seuil de significativité désiré c,. Les équations de ces droites sont 

2a(t ···· p) 
Wt = +av' n - p+ r;:;-=::;:, . 

~ vn-p 

3Lcs ·;~urbes .±>iJr=f"~.;~nt telles que. la probabilité que Zt soit en dehors de r.t~s courhës soit b1 

tnènle pour tout t. 
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a est déterminé gràcc à la. t.héori<) du mouvement Brownien ( auquel Z, s 'app,trente) qui 
donne la probabilité que Zt cm1pe une droite y=.: d + c(t - p). Nous <1vons notamment 

O' --· Q.()1 

0 = 0.05 
<Y 0.1() 

B.3 Le test Cusurn-square 

(!, 

(!, 

a. 

-· 1.143 

"' 0.948 
0.850. 

Le second test proposé de BDE est fondé sur les sommes des ca.rr6s des résichts ( C:n8'1/.m­

square). Soit ,. 
I: w• 

i=1H·l J 8 CR,. 
Sr= - :{f- w2 = 's'cR,,' r ""l' + 1, ... , .,.,, 

/..., J 
jaep+I 

On peut montrer que sous l'hypothèse de stabilité (13) .s,. a une distribution bèta 
d'espérance (r - p)/(n - p). 

P ' 1· 1 . · 'fi t' . ' l l'' t l ' ' BDE ·· .,, 01,1r etllC. 1er a. ~ug111 ca 1v1te < e ect-tr, < e s"' a so11 es1)eran.ce · i He reH~rcr1t 

à un couple de droites para.llèlcs et symét,riques par rapport à la droite de l'espérance 
et d'équation 

t-p 
8t. = --+co, n ... p···· 

co est déterminé de telle sorte que la probabilité que l'un des s,. se sit.uc i, l'extéri<lUr 
de ces droites soit a. D'un point ck vue pratique on peut déter.mincr c0 pour tm risque 
r; à partir de b table donnée ll<'r Durbin (1969, p.4)4

: 

·- si ( n - p) est. pair c0 est la valeur trouvée dans la table pour n "" 1(n - p) - l et 
l 20, 

.. si (n - p) est impair co est la valeur calculée en interpolant linéairement entre les 
valeurs de la tt,ble pour n= !(n - p) - i et n= !(n - p) """ ! en ~n, 

B.4 Cas où .,Y;.Y,. est singulière 

Une des difficultés du calcul des résidus récursifs, soulevé,: par BDE ( 1975, p.152-
153), se situe dans la condition "X;X" est une matrice non singulière". En effet, il 
<1rrive fréquemment qu'une variable soit. constante sur les r 1 premières observations 
(,1 > p), nota.rnment. lorsque le modèle comporte des va.riabks muettes. Dans ce cas, 
si le modèle comprend un terme constant., les 1m,trices X~Xp, x;+1Xp+!,· .. ,){;,xri ne 
sont à l'évidence pas inversibles et les résidus récursifs ne peuvent pas être calculés par 
une applica.tion directe des formules précédentes. Cependant Brown, Durbin et Evans 
proposent. une méthode pour obtenir ces résidus. 

---·------
4Les va.leurs trouvées da.ns ln. table de Durbin reprC'sentent une approxin1ation du seuil de ~ignif-ica-· 

tivité du maximum de l'écart de Sr, r"' p+ 1,.,. ,n à son espérance. 
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La solution consiste à commencer le calcul des prenuers résidus n'.cursifs en 
omettant la variable qui est constante sur les ,1 premières observations ----- nous sup­
poserons, sans perte de gênéralité, qu'il s'agit de Xp et que le terme constant est :1: 1. Le 
modèle ne contient plus que Ji - 1 varia.hies explic;i.tives et l'on déduit des estimations 
f3\', ... , (3~

1 
_ 1 du ved.cur 13° des p ·- 1 coefficients les résidus récursifs u.1t, ... , ·w?,. Le 

coefficient du terme consttu,t est ,dors une estimation de /11 + (31,d où d est la w,.leur de 
x

1
, sur le début: de la. période. Il faut. ensuite calculer les résidus récursifs; 11.1,-,+2 , ... , tu,, 

à pa.rtir du modèle incluant toutes les variables, ks matrices x;,+1)ir,+1, ... ,x;,x,, 
étant inversibles. Si on définit, pour r = Ji+ 1, ... , r1 + 1, wr par tu~

1,,. 1, on obtient une 
suite de n - p valeurs w 1,+1, .. _, 11.1,, dont on peut montrer qu'elles sont. indépeudnntcs 

et de loi J\/(0, rr2
). 

B.5 Des jalons plutôt que des tests formels 

Les gra.phiques de l'évolution des statistiques W,- et s,. en fonction du t.emp;; sur lesquels 
on a. porté les droit.es décl'it.es ci"dessus permettent. d'étudier la stabilité ternporelle 
d'une relation. Cependant BDE sont. assez peu explicites sur la manière d'interpréter 
ces graphiques pour déterminer le nombre et les dates des ruptures éventuelles. 

D'après leur article, leur objectif était en réalité de fournir 1m ensemble de 
techniques essentiellement graphiques pour analyser la stabilité des paramètres d'une 
relation et non des tests fom1els. Les méthodes de sommes cmnulées, Cusum et. Cusum­
square ne sont que deux éléments de cet ensemble qui comprend 

- les sommes c1.11nulées des résidus récursifs, 

les sommes curnulées des carrés des résidus récursifs, 

- les graphiques de l'évolution de âr et des éléments de (3,., 

- les mêmes éléments ma.is pour des résidus récursifs cakulés clans l'ordre inverse 

du temps, 

--- les graphiques des éléments des coefficients et des variances estimés sur des 
'regressions mobiles', c'est-à-dire des régressions effectuées sur un segment. de 
longueur rn. que l'on déplace le long de la. période d'étude, 

- le graphique des ro.t.ios de log-vmisemblance de Q11andt. 

Dans leurs exemples m,mériqucs, BDE utilisent les sommes cumulées pour détecter la 
présence d'instabilité et examinent ensuite l'évolution des coefficients et des variances 
et le graphique des n,t.ios de log"vraisemblance pour affiner! 'ana.lyse en cas d'instabilité. 

Ce sont principalement les méthodes de sommes cumulées qui sont retenues de 
l'article de Brown, Durbin et Evans, elles représentent en effet l'orip;ina.Hté majeure de 
leur étude. L'avantage des tcclmiques qu'ils proposent est qu'elles n'imposent. aucune 
forme para.métrée particulière de changement structurel comme hypothèse opposée à 

21 



la stabilité. Mais, de ce fait, les tests Cusum et C:usmu-square sont très peu puissants. 
Pour cette raison et du fait de l'optique gn1phique der; auteurs, ils préfèrent cc,nsidérer 
ces tests cornme des jalons pour l'étude de la stabilité plutôt. que corn.me des tests 
formels de significa.tivité pour lesquels on cherche en général une puiss,1nce élevée. 

C Test de Far ley et Hinich 

Un autre test d,,, changement structurel pour les cas où le point de rupture est inconnu 
a été suggéré pu.r Farley et al. (1975). Ils approximent un changeincnt discret à un 
point inconnu par un cha.ngement. linéaire continu : ils posent le modèle suivant 

.,, = ~:' '3, ..l •• f, .) l tf- . Î ,., i = 1, ... , n 

où x; est la ligne t de la ITmtricc X, et chaque coefficient dont, on suspecte l'instabilitA 
est modélisé par une fonction linéaire du temps 

En supposant que les q pnmüers coefficients sont. stables, le modèle s'écrit 

,, p 

Yt = 2_,/Î/Ctj + L .Sj(fa,_;) + l::t· 
j=l J=q+l 

Il est toujours linéaire mais les variables txj,. ont été introduites. L'absence de dmnge­
ment structurel est examinée en testant simulhmément liq+I = · · · = 61' = O. D'après les 
auteurs, cc test n'est pas t.rès puissant. sauf si l'échantillon est grand ou si le changement 
structurel est important. 
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