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RESUME

Les méthodes classiques d'analyse des séries chrono-

" Cette &tude a pu &tre réalisée grace 3 1l'aide finan- logiques permettent d'identifier les différentes composan-
ciére du Conseil National de Recherches du Canada, projet tes d'une série constituée par les valeurs des températures
CNR-A-B-540 dont M. José Llamas est le responsable, et du moyennes journaliéres de l'air enregistrées depuis plusieurs
ministére Environnement Canada, projet 5043-4 dont M. Jean- années d une station météorologique. La tendance @ long ter-
Louis Verr?tte est le coordon?ateur pour le Centre de Recher- me reflétée par les fluctuations de la moyemne annuelle, la
ches sur 1'Eau de 1'Université Laval, et grdce 3 la collabo- composante saisonniére plus ou moing sinusofdale, la dévia-
ration du Service de 1l'Environnement Atmosphérique du Canada tion journaliére partiellement persistante d'un jour @ l'au-
et du Service de la Météorologie du Québec qui ont fourni tre et enfin la composante résiduelle considérée comme aléa-
les données. toire sont les quatre termes qui peuvent représenter la

structure mathématique et séquentielle.

Un exemple d'utilisation du modéle est réalisé avec
la série des valeurs de la température moyenne journaliére
calculées a partir des températures quotidiennes maximale et
minimale enregistrées durant une période homogéne de 28 an-
nées (1944-1971) @ la station de l'aéroport de Québec.

L'étude fait ressortir la nécessité de définir la
composante saisonniére moyenne interannuelle & l'aide de deux
harmoniques en plus de la sinusofde fondamentale afin d'ad-
mettre que le processus de la déviation journaliére soit sta-
tionnaire en moyenne. Le comportement saisonnier de l'écart-

LLAMAS, José: ?rofess?ur.agréqé d la faculté des Sciences type afférent @ la distribution de chaque jour de l'année est
et de Génzf de 1 Unzvegswté Lavql.depuzs 19?2{ Jogé aussi mis en évidence. Par normalisation, le processusg de la
Llamas a d'abord travaillé au m?nzstgre des Riches- déviation est rendu stationnaire au moins en variance, mais
ses naturelles @u Québe? comme ingénieur et.aomme di- pas davantage car, aprés cette transformation, les coefficients
recteur du Service de l'Aménagement hydraulique. Di- d'asymétrie et d'aplatissement de la fonetion de distribution
plomé en 1958 de L'BEcole Supérieure des Travaux Pu- d'ensemble fluctuent saisonniérement.
bchg de @adrid% il a obtenu son doctorat (Ph.D.) de
l'Université d'Etat du Colorado en 1968. Il est ac- La validité du modéle est testée par génération de sé-
tuelleqent re?poqsablg du programme des cours d'"hy- quences synthétiques. Les statistiques établies sur ces gé-
drologie de 1 Untversité Laval et du groupe des cher- quences sont trés proches des statistiques observées en va-
cheurs en cette discipline @ CENTREAU o, en juin leur moyenne alors que les valeurs extrémes paraissent accen-
1975, il a succédé a Alain Soucy comme directeur. tuées sans toutefois sortir des limites physiques possibles.

En suivant les variations des estimateurs des paramé-
tres saisonniers en fonection de la taille de l'échantillon,
3 on fixe la durée minimum d'observation pour obtenir des esti-
mateurs représentatifs des valeurs a long terme. Cette mé-
thode permet donec de limiter la durée d'implantation des sta-
1 tions secondaires.

TRIBOULET, Jean-Pierre: Actuellement Q@ l'emploi de la Divi-
sion de l'Hydrologie, Service Hydraulique, Direction
Projets de Centrales de l'Hydro-Québec, l'auteur est
ingénieur diplomé de l'Ecole Catholique d'Arts et Mé-
tiers de Lyon (France) en 1969 et ingénieur hydrauli-
cien diplomé de 1l'Université de Grenoble en 1970.
Aprés deux années a la Direction Générale des Eaux du
ministére des Richesses naturelles du Québec, Service
de l'Aménagement hydraulique, il a collaboré aux tra-
vauxr en hydrologie du Centre de Recherches sur L'Eau
de l'Université Laval et obtenu en 1975 une maitrise
en sciences de cette méme institution.

>

La structure mathématique du modéle est suffisamment
générale pour que l'utilisation d'un tel modéle puisse étre
envisagée a l'échelle régionale. En effet, par cartographie
des coefficients déterminés par la méthode suggérée pour les
stations de base d'un réseau en place depuis longtemps, il
doit étre possible d'interpoler la valeur des coefficients en

~
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un site intermédiaire et de construire pour ce point des sé-
ries synthétiques de valeurs de température journaliére de
L'air pour les besoins d'un projet particulier.

ABSTRACT

Using classical methods of time series analysis, it
18 possible to identify the different components of a long-
term daily mean air temperature record. The structure of
the series may be constituted by superposition of four prin-
eipal components: the long term trend, the seasonal cycle
which is almost periodic, the stochastic dependent and the
residual independent components.

The record used for analysis is the mean series of
the datly maximum and minimum temperatures observed during
a homogeneous period of 28 years (1944-1971) at the Quebec
Airport meteorological station.

To assure first order stationarity of the stochastic
component, the cyclic component must be described at least by
the sum of the annual periodicity and the first two harmonics.
The stationarity in the variance is obtained by normalization
using the associated daily standard deviation having a sea-
sonal pattern described by the first three terms of the Fou-
rier geries. The standardized process obtained in this way
18 second order stationary because its skewness and kurtosis
coefficients also follow seasonal pattern.

The validity of the model is tested by generating syn-
thetic series. The agreement between the statistic structu-
re of the generated series and the observed values is really
acceptable. However, the generated extreme values are light-
ly greater than the observed ones; but they remain within
physical limits.

An attempt is made to analyse the variability of the
model seasonal parameters in regard with the length of the
initial record in order to determine the required minimum
length of record given stable estimates at a significant lev-
el. So the second order stations can be operated only for
the required minimum length.

The structure of the model is general enough for its
application on a regional scale by mapping the coefficients
of the model calculated for the long-term stations. Then,
the values at any site may be interpolated and used to gen-
erate synthetic series for the needs of a specific project.
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I. INTRODUCTION

A. Cadre général

La recherche présentée dans les pages qui suivent est
une analyse de la structure mathématique d'une série de va-
leurs de température journaliére de l'air en un lieu donné
et s'inscrit dans le cadre de 1l'étude de la relation entre

la température de l'eau et celle de l'air ambiant.

L'intérét porté par les chercheurs a 1'évolution de
la température de l'eau des cours d'eau s'est en effet ac-
cru au cours des quinze derniéres années. La recherche dans
ce domaine coYncide naturellement avec un début d'utilisa-
tion intensive des cours d'eau et des lacs & des fins motri-
ces, industrielles ou récréatives. Les changements artifi-
ciels dans les réseaux hydrographiques, la régularisation
des débits, l'érection des réservoirs et enfin les rejets
d'eau chaude se multiplient 3 un tel point que le régime
thermique des cours d'eau s'en trouve plus ou moins modifié.
De la biologie & la formation des glaces, nombreux sont les

domaines ol 1l'on peut enregistrer des changements. L'am-



pleur des modifications devant @tre €valuée dans le cadre
des études d'impact avant la réalisation de 1l'aménagement,
le projeteur s'en remet & l'utilisation des modéles pour les-

quels la température de l'air est toujours l'intrant princi-

pal.

Qu'il soit basé sur les lois des transferts thermi-
ques ou sur les liaisons statistiques, le modéle utilisé& né-
cessite toujours une bonne connaissance de la série des don-
nées de température de l'air. Or, les mesures de cet élé-
ment climatique ne sont pas toujours disponibles au site mé-
me d'un projet. Au Canada particuliérement, de nombreux
projets sont réalisés dans des territoires €loignés des cen-
tres traditionnels d'activité. Le réseau météorologique est
trés peu dense dans ces secteurs. A partir des données &
quelques stations de base, on peut estimer les paramétres
d'un type de modéle valable pour toutes les stations. L'in-
terpolation des coefficients permet alors de générer des
températures "synthétiques" en des points intermédiaires
sans mesures. La conception du type de modéle présenté ici
repose sur les principes classiques de l1l'analyse des séries

chronologiques.

B. Bibliographie et méthodes d'approche

Les techniques d'analyse des séries chronologiques
sont utilisées pour identifier les différentes composantes

du signal constitué par la série des températures moyennes

journaliéres. Une ou deux composantes déterministes peuvent
€tre séparées: la tendance a trés long terme, si elle existe,
qui se réfléte dans la température moyenne annuelle, et la
variation saisonniére ou le cycle saisonnier. En raison de
la courte période d'observation disponible, la tendance est
rarement bien identifiable. Par contre, la variation cycli-
que annuelle est une caractéristique fondamentale bien éta-

blie.

D'aprés les analyses harmoniques et spectrales déja
effectuées sur des séries de températures de 1'air (Kothan-
daraman, 1971;. Griffith et al., 1956; Panofsky, 1955; Julian,
1967), le cycle annuel est le seul qui soit vraiment signi-
ficatif. Velz et Gannon (1960) mettent en évidence le cycle
annuel de la température de l'air et son intervalle de con-
fiance parallélement aux cycles des autres éléments atmos-
phériques (vent, pression, rayonnement) afin d'arriver au
cycle de la température de l'eau qui est une synthése des
précédents. Cluis (1972), aprés avoir défini la caractéris-
tique climatique sinusofdale, introduit la température rési-
duelle de l'air dans un modéle qui géndére la température ré-
siduelle de l'eau par rapport 3 sa propre caractéristique

annuelle.

La technique des modé&les linéaires de dépendance pour
représenter la persistance et celle des nombres pseudo-aléa-

toires générés suivant une fonction de répartition connue,



trouvent ici un champ d'application. Song et al. (1973) dé-
veloppent un modéle en retenant la fondamentale de la série
de Fourier comme composante saisonniére, & laquelle s'ajoute
une composante résiduelle stochastique. Cette derniére est
reconnue persistante sur deux jours consécutifs et est mode-
lée par un processus autorégressif & l'ordre 1. Un dernier
terme aléatoire pur est introduit pour tenir compte de la va-

riance non expliquée.

C. Contenu de la recherche

A la lumiére des études précédemment citées, il est
apparu nécessaire d'insister sur la vérification de la sta-
tionnarité@ des processus mis en jeu. En effet, les auteurs
semblent ne considérer que le cycle saisonnier plus ou moins
sinusofdal et le résidu obtenu par simple soustraction du
cycle 3 la série observée. Si la série résiduelle ne suit
pas un processus stationnaire, elle ne peut pas €tre repré-
sentée par un modéle 3 coefficients constants. En hydrologie
et en météorologie, l'expérience prouve en effet que le rési-
du a généralement un comportement saisonnier (Quimpo, 1967)
(Triboulet, 1975). 1I1 faut alors fractionner le domaine
d'observation et fournir un modéle pour chaque saison, ce
qui n'est pas trés "&conomique", ou rendre au préalable le
processus stationnaire dans son ensemble avant toute analyse

séquentielle.

La méthodologie présentée ici consiste & identifier

les composantes déterministes, tendance et cycle saisonnier,
obtenir une série résiduelle, tester la stationnarité du pro-
cessus et, si nécessaire, transformer le résidu afin qu'il
soit possible de modeler par des techniques simples. Dans

une deuxiéme phase certains tests portent sur la stabilité

des paramétres saisonniers et autres retenus dans le modéle

de génération en fonction de la taille de l'échantillon. Le
cycle saisonnier n'est en réalité pas identique d'une année

d 1l'autre; son amplitude, son déphasage et le pourcentage de
variance expliquée fluctuent. Les paramétres qui sont intro-
duits pour simuler le comportement de la série résiduelle (les
coefficients d'autorégression par exemple) peuvent également
fluctuer. Un mod&le de génération &tant utilisé pour générer
de longues séquences de températures dans le but d'en connafl-
tre les moyennes et extrémes caractéristiques, il est opportun
de savoir quelle est la longueur minimale de 1'&chantillon

initial qui permet d'atteindre ce but.

Les divers tests &voqués ci-dessus ont &té appliqués
dans le cas de l1l'analyse de la structure de la température
journaliére de l'air enregistrée & la station de 1l'aéroport
de 1'Ancienne Lorette, pr&s de la ville de Québec, durant
28 années (Triboulet, 1975). Les résultats obtenus au cours
de ce traitement viennent illustrer les quelques rappels

théoriques présentés en appendice.



II. MODELE DE TEMPERATURE DE L'AIR

~

A QUEBEC

A. Données

La série des données de température de l'air dont la
structure est analysée est celle qui est enregistrée en per-
manence depuis 1943 & la station de l1l'aéroport de 1l'Ancienne
Lorette (latitude Nord 46°48', longitude Ouest 71°23', alti-
tude 245 pieds), prés de Québec (figure 1). L'aéroport est
situé en rive gauche du Saint-Laurent, entre les premiers
contreforts du massif des Laurentides et le fleuve lui-mé&me.

Dans la région de Québec,

les enregistrements ont dé-

buté bien avant l'implantation de l1'aéroport. La station de

Fig. |

A

Situation des stations météorologiques

48°

47°

46°

Barriere
Stoneham

@

Charlesbourg
®

T2°

pC
d'Abraham
® Armagh
Echelle
o 25 50 78 100
L ' i A J
Km
T1° 70°



l'Observatoire de Québec est restée de 1874 3 1953 dans le
secteur du Parc des Plaines d'Abraham, au centre de la haute
ville et au bord des falaises dominant le Saint-Laurent [Ser-
vice Météorologique du Canada, 1971] . Jusqu'en 1958, la sta-
tion aurait été exploitée dans d'autres secteurs de la ville
[Villeneuve, 1970]. Cette longue série additionnelle est
trés précieuse pour &tudier 1'évolution & long terme de la

température entre 1874 et 1973.

Quelques stations voisines ayant des enregistrements
couvrant plusieurs des derniéres décennies ont fourni des in-
formations supplémentaires utiles pour évaluer la tendance

générale dans la région de Québec (voir figure 1).

Stations Latitude Longitude Altitude Période
nord ouest

Armagh 46°45" 70035 1150 pi 1916-1970
Barrid&re Stoneham  47°10' 71°915" 1960 pi 1933-1973
Charlesbourg (Jar- 46°54' 1117 500 pi 1946-1973
din Zoologique)

Québec Aéroport 46°48" 71°23? 245 pi 1944-1973
Québec Plaines 46°48" 71°13* 296 pi 1874-1953

Le Service de l'Environnement Atmosphérique du Canada,
qui exploite les stations météorologiques attenantes aux aéro-

ports, fournit les températures minimum et maximum quotidien-

R # -

nes sur bande magnétique. La température moyenne journaliére,
définie par la demi-somme du minimum et du maximum, a été cal-
culée et analysée entre le ler janvier 1944 et le 31 décembre

1971 (28 années). Pour simplifier les calculs, le 29idme jour
du mois de février des années bissextiles a &té volontairement
omis. Les tableaux 1 et 2 présentent les données 3 long ter-

me des deux stations successives de Québec, soit les moyennes

annuelles (de 1874 & 1975) et les moyennes mensuelles (de 1944
@ 1975). Les températures de 1972-73 et de 1974-75 n'ayant

€té disponibles qu'en cours d'é@tude ou que dernidrement, n'ont

m

été utilisées que partiellement.

B. Tendance 3@ long terme

La recherche d'une tendance 3@ long terme dans les fluc-
tuations de la température moyenne annuelle dans la région de
Québec a déja &té abordée par Villeneuve (1970). Cette &étude
montre que, entre 1901 et 1968, l'effet de l1l'urbanisation de
la région n'est pas la seule cause au réchauffement progres-
sif, durant les mois d'hiver en particulier. Les mesures &
Barriére Stoneham, station située environ 3 30 km au nord de
la ville, accusent en effet aussi une tendance ascendante,
moins forte que celle observée en ville, mais assez sensible,
alors que l'environnement de cette station n'a subi aucune mo-
dification depuis sa création. L'ordre de grandeur du gra-
dient est de 1°C par 58 ans 3 Barridre Stoneham tandis qu'il

atteint 1°C par 32 ans & Québec.
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Tableau 1 - Température moyenne annuelle (°C)
34 Québec-Plaines (1874-1953) et i
l'aéroport de l'Ancienne Lorette
(1944-1973)

Les résultats énoncés par l'auteur semblent en contra-
diction avec les observations de plusieurs autres auteurs qui

admettent généralement que la tendance au réchauffement 3 la

Québec Québec Québec surface de la terre, amorcée vers 1890, s'est poursuivie jus-

année Plaines année Plaines année Plaines Aéroport
qu'aux années 1945-50 pour se changer en tendance au refroi-

dissement depuis. Lamb (1974) rapporte la courbe illustrant

1874 32 1944 5.3 4.9

la variation de la température moyenne de l'air 3 la surface
1875 1.8 1910 4.4 19456 5.4 4.9
1876 3.6 1911 4.3 1946 5.4 4.7 de la terre sous forme d'écarts par rapport i la moyenne en-
1877 5.0 1912 32 1947 5.2 4.6
1878 5.3 1918 4.9 1948 6.5 4.8 tre 1880 et 1969 (d'aprés les calculs de Mitchell révisés au
1879 362 1914 3.4 1949 6.3 5.6

National Center for Atmospheric Research de Boulder, Colora-
1880 4.1 1915 5:3 1950 5.1 4.5
1881 3.9 1916 4.1 1951 5.3 4.7 do). Vers 1945 la température a subi une inversion de tendan-
1882 3ard 1917 241 1952 6.2 5.3
1883 2.2 1918 3.6 1953 6.7 6.1 ce et s'abaisse au moins jusqu'en 1970 & raison de -0.3°C par
1884 3.0 1919 4.3 1954 4.7

30 ans. Lamb reproduit également les courbes calculées par
1885 2.3 1920 4.4 1966 4.7
1886 3 1921 8ol 1956 4.1 Manley pour l'Angleterre et qui ont le méme comportement au
1887 2.8 1922 4.7 1957 4.8
1888 2.3 1923 3.7 1958 4.2 cours du dernier siécle.
1889 32 1924 3.9 1959 4.7
1890 31 1926 4.1 1960 5.3
igg; z:i ggzg g:i ggg; g:; Sur la courbe de Québec (figure 2) on remarque d'abord
1893 3.0 1928 4.0 1963 3.7 la non homogénéité de la série due au déplacement de station.
1894 4.2 1929 4.0 1964 4.3

Durant la période commune l1l'écart est sensiblement constant,
1896 4.2 1930 4.9 1965 3.7
1896 3.7 1931 5.7 1966 4.9 la température &tant plus chaude de 0.8°C environ en ville
18897 4.0 1932 4.7 1967 3.6
1898 4.9 1933 4.3 1968 3.8 tableau 1). Ce décalage ma le ch t d -
P y ol g e o J ( u 1) e décalage ne sque pas le changemen e pen

te générale vers 1950 qui marque le début du refroidissement.
1900 4.4 1936 4.1 1970 4.2
1901 4.7 1936 4.3 1971 4.0 Dans la suite on considére une tendance uniforme & partir de
1902 4.3 1937 5.9 1972 2.8
1908 &2 1938 544 1973 4.9 1951. Sur la figure 2 on peut également voir que la tempéra-
1904 254 1939 4.4 1974 3.3

t 11 v
. 402 T i o i ure annuelle aux autres stations de la région est station
iggg g:i ;g:; 2:2 naire, lorsqu'elle n'est pas & la baisse, 3 partir de 1950.
1908 4.1 1943 4.1
1909 4.1
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Fig. 2 — TEMPERATURE MOYENNE ANNUELLE DANS LA REGION DE QUEBEC.
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La période s'étendant sur 23 années entre 1951 et 1973
est relativement courte pour estimer une tendance. Cependant,
d'aprés le test de Spearman, l'hypoth&se de la tendance n'est
pas 3 rejeter au niveau de 947. Un premier lissage par moyen-
ne mobile de 5 années met en évidence cette tendance qui est
finalement approximée par une droite:

TdA = 5.11 - 0.0586 (A-1950) (1)

ol A est l'année civile et TdA est exprimée en °C. Le
gradient de refroidissement est &gal & -1°C par 18 ans. Pour
les autres stations il est trés variable, du simple 3 Stone-
ham (-1°C par 20 ans) au tiers i Charlesbourg (-1°C par 56 ans)

et intermédiaire & Armagh (-1°C par 43 ans).

On peut vérifier aussi qu'en premiére approximation,
compte tenu de la taille de l1l'échantillon, 1'écart de la moyen-
ne annuelle par rapport & la tendance linéaire est aléatoire

et normalement distribué.

C. Cycle saisonnier

La figure 3 illustre bien la variation saisonniére de
la température journaliére sur laquelle se greffent les os-
cillations irréguliéres dues aux épisodes météorologiques
courts. L'allure sinusofdale du cycle saisonnier est assez

marquée.
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i _:g Les 28 séries annuelles de 365 valeurs ont été soumi-
o
- } _‘h: = —40: ses 3 l'analyse de Fourier. Le tableau 3 récapitule les ca-
= — = 3
5] ~ e ractéristiques de la composante fondamentale et deux premidres
_— # —1R
S __:! harmoniques. L'amplitude, la phase de la fondamentale ainsi
e L =
—g = que le pourcentage de variance expliquée par cette derniére
@ =
o 55 présentent une certaine stabilité@ autour de leurs moyennes qui
e —e 8

sont respectivement 15.4°C, 114 jours et 85.87%7. Les écarts

- R -—1”
L & <; —z{ maxima ne dépassent pas 10Z. En ce qui concerne les harmoni-
| ok

=5 ...3' ques, les variations des paramé@tres sont plus fortes, mais

- _—*g l'ordre de grandeur par rapport 3 ceux de la fondamentale est

= ‘_3 -—;§ conservé au cours des années. On peut donc conclure qu'un cy-
S = cle saisonnier se répéte d'année en année presque identique 3

s e 5.

= ;; :g lui-mé@me. Pour éliminer les fluctuations aléatoires des para-

7 <'i>' =F métres on peut calculer le cycle moyen interannuel qui appa-

ralit en figure 4. Il est centré sur zéro puisque 3 chaque sé-

Fig. 3 — TEMPERATURE MOYENNE JOURNALIERE DE L'AIR A UAEROPORT DE L'ANCIENNE LORETTE EN 1966 ET 1967.

i —{e
S &
i - —-1'.' :
=3 By > —e
— = g A rie annuelle a d'abord &té soustraite sa moyenne. L'analyse
E= =
[ - _‘“3 harmonique du cycle expérimental 7Tgm montre que la fondamen-
L |

— :: tale de la série de Fourier explique 98.84Z de la variance.
B L Cependant, afin que la déviation par rapport au cycle saison-
— —
= __;§ nier présente un caractére stationnaire acceptable (figure 5),

: b Z 3. il faut incorporer 3 la définition du cycle saisonnier lissé
[ —{e - "

— pi ’ Tsma.(°C) les deux premi&res harmoniques:
BL —e 4
= = T . Tem, = 12.4 sin[ 2% ¢ g = 113 7;
= s —s g 365 -
— o
= - -——:"‘—eg . - 1 g !
=il | 1= ; + . sin[365 (25 - 143.2)~ (2)
= g g - :
= L 41 ’-_‘ s 2“ .
— : _:; + 0.6 sin[365 (37 - 139.3)_
— g - & 2 X vens 968
8 8 R 88 ¢ 83 R 2 ¢° ¢ g 8 R 838 2 R & 2 ° 2 &8
(4" 01niDI00we} [FROLIET S
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Avec cette représentation, la variance totale est expliquée a

99.50%.

Conjointement au calcul du cycle saisonnier, il est in-
téressant de calculer l1'écart-type associé & chaque échantil-

lon journalier (figure 6). Ce paramé@tre varie aussi de fagon

saisonniére. L'analyse de Fourier montre que la fondamentale
explique 64% de la variance, et que les trois premi&res compo-
santes réunies permettent d'atteindre 80.6%. La formulation

de la représentation lissée 8;m est la suivante:

e A 2w g3
sem = 7.8+ 1.5 sin [365 (¢ J 107.2ﬂ
+ 0.6 sin [—33 (24 - 132 1ﬂ (3
' 365 '
+ 0.5 sin |2L (35 - 161 oﬂ
. 365 '

T =Xy oy 2368
Durant la période chaude, soit d'avril 3 octobre, 1'é-
cart-type est sensiblement constant, tandis qu'en hiver il s'ac-
croit jusqu'au double du palier estival. Cette constatation
est trés conforme 3 la réalité puisque, pour un jour donné du
calendrier, il est probable que la température soit élevée en
€té et sensiblement la méme d'une année 3 1'autre, alors qu'en
hiver on peut avoir des €carts considérables. Par exemple le

ler février 1970, la température journalidre a &té de -3°C et

le ler février 1971 de -24°cC.

L'estimateur de l1'écart-type, méme issu d'un estimateur

Fondamentale

2é Harmonique

ler Harmonique

Année

iquée

Variance

(jours) expl

Variance Ampli. Phase
(jours) expliquée (°cC)

Phase

Ampli.
(“c)

Variance

Phase
(jours) expliquée

Amplitude
(°c)

114.1 86. 0.9 182.8 0.3 0.1 271 .2 0.0

16.7

1944

0.4

156.6

1.9

1.6
1.2

272.2
122.9
222.9

15.6 107.8 85.5 2.1

1945

118.5

) b

1.8
1.3

83.6

115.1
118.7
119.3

15.3

16.2

1946
1947

1.3
0.1

96.8
200.7
251.5

1.9
0.6

1.4
0.1

86.3

163.2
158.0

2,1
0.6

87.2

16.2

1948
1949

85.5

112:3

15.2

0.2

0.7 236.4

2.0
0.5
0.1
0.9

1950 2 % | 116.4 84.0 243 202.1

1951
1952

0.0
0.5
0.7

96.1
167.1
178.1

L.l
1.3

123.5
243.9
169.3

1.2
0.5
1.5
0.9

83.0

110.3

14.8

89.3

111.4

15.1

83.5

114.2

14.1
14

1953
1954

99.6 .

0.4

142.0

114.2 83.7

l2

19

109.0 0.3

009

0.3

142.7

0-9

89.0

111.1
116.5

1955 16.7

1956
1957

0.2
0.4

91.8 . 0.7 198.7
135.8 1.3 113.6

0.5

83.9

13.7

1.1
0.9
0.9

1.8

113.2 83.2

109.2

14.7

0.3

93.9
239.5

2.3
0.5

252.0

177.7

2.4
1.3

82.7

14.6

1958
1959

114.6 86.6

16.9

234.3 0.4

1553 112.4 87.2 0.9 139.8 0.3 1.1

1960
1961

0.5

175.2
175.5

1.2
2 [ &
1+2
0.5

1.1
1.6

128.6

137.5

1.8
2.2

117.5 88.2

111.4

15.8

0.4

86.1

15.9

1962

118.2
145.9

169.8 2.0
0.3

2::5
0.8

114.8 86.4

16.4
14.5

1963
1964

199.1

85.6

109.8

0.0
0.5

193.8
122.0
238.4
146.8

0.3
1s1
0.8
0.4

110.8 87.4 0.9 1579 0.4
1127

15.2

1965

0.1

207.7

0.6

84.5
88.
4-

14.3

1966

0.2
0.1

0.5
3.0

219.6
128.3

o ®

118.1
114.0
114.5

16.3
16.

1967
1968

266.2 0.1

0.3 178.4 0.0 0.4

85.9

14.2

1969

0

94.2

1.0
1.4

132.3

117.9

1.8
2.1

16.6 1137 88.3

1970
-1971

~

97.9

87.2

113.6

16.1

Caractéristiques des composantes fondamentales et harmonicues

Tableau 3
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Fig. 6 — ECART-TYPE PAR RAPPORT AU CYCLE SAISONMIER MOYEN INTERANNUEL (28 ANNEES) DE LA DEVIATION DE LA TEMPERATURE JOURNALIERE PAR RAPPORT A LA MOYENNE ANNUELLE.
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non biais& de la variance, n'est pas non biaisé. Pour &tre
consistant dans le calcul des estimateurs, il faut adopter un
estimateur non biaisé de l'écart-type. Cela a surtout une im-
portance lorsque la taille de l'échantillon est petite. Gur-
land et Tripathi (1971) donnent l'expression du coefficient
correcteur CN » qui tend vers 1 par valeur supérieure lorsque

la taille N de l'échantillon croit, 3 appliquer & 1'écart-

type & de sorte que:

g = cﬂ‘fﬁ (, - %)° (4)

oi Xx est la moyenne des observations T 2.2k W

La distribution statistique de la déviation par rapport
@ la moyenne annuelle, pour un jour calendaire donné, est une
caractéristique importante 3 considérer. En premidre approxi-
mation et en dépit de la petite taille (28) des 365 échantil-
lons, les tests sur les coefficients d'asymétrie et d'aplatis-

sement (Pearson et Hartley, 1954) ne permettent pas de rejeter

l'hypothése de normalité dans la plupart des cas.

Connaissant 1l'&cart-type afférent & chaque jour, les
bandes de confiance 3 957 peuvent €tre tracées & une distance
de 1.96 ssm (figure 4). On peut constater que, pour 28 années,
les minima observés en hiver et les maxima en &té sont souvent
8 l'extérieur de la bande. Ceci est en accord avec la figure

9 qui révéle une légdre asymétrie, soit a& gauche, soit &

droite, mais qui n'est généralement pas significative.



REDUCTION PAR L'ECART -TYPE SAISONNIER ASSOCIE

Fig. 7 — TEST DE STATIONNARITE DE LA DEVIATION PAR RAPPORT AU CYCLE SAISONNIER (FONDAMENTAL + 2 HARMONIQUES) APRES
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D. Température résiduelle ou déviation iC I ' ;
1. Identification et stationnarité = :_, | ) = I o8
- | | K
T |
La température résiduelle ou déviation eij est défi- i 1[; : : g;
i | 4 °
nie ainsi: : | | . e ¢
KN il 1 ' ——] o
= (7 Tma.) - Tsm (5) - 18 | E |
i &g i J =EREEsl : s &
= it } ! — 2
7 = 1’ “ vy Na ’J = 1, " ey 365 e I ;ﬁ'- I: S
. 5 == | | s o
ol Tij = la température observée le jour j de l'année < = | - : I »:‘
= : | i
Tma, = la moyenne annuelle de l'année < A : ‘>: : —= 2_3
] °
1 — I <: I | , e
Tem, = 1la moyenne du jour j (dite température "norma- (=2 —*"l: >; 2 13 i Ta
- - | 2 = 0
le") issue du cycle saisonnier lissé. ' | g § | g5
= | | = = : o 2
w — s
< a = ! et | ! _i § ) ! L
Par définition de Tsm , la moyenne d'ensemble e. res- 1 e - L Y !
J I z & <
— £l = 2 3 21 R
te toujours voisine de z&ro. Le processus {e} est au moins == :: ! w w “a :
b - & 3 | - -
stationnaire en moyenne (figure 7). Par contre en raison du ~i:~: S § g -t
: e I C 2 T %
comportement saisonnier de s8sm , le processus n'est pas sta- ! T 2..’: : ] fi
° °
— p pu— .1| |t e
tionnaire au second ordre. La variance d'ensemble varie avec il ___l | A K &
= ©
la saison. Pour réaliser la stationnarité au second ordre, — : : : 2
— ' g — > o
laquelle permet la poursuite de l'analyse par les méthodes sim- B : : : ot _":
- Vil T R 5 ! = od
les, la déviation e.. est réduite par son écart-type asso- = | e ©
p ’ 7.4.7 p yp = : ' II ? 2“
cié 38mj (Roesner et Yevjevich, 1966). La déviation centrée | — | : Ll A ;3
- A ' , -
réduite est alors: falv o ! c e
= W | &— R
(T2 Tma .) Tam = ' : d 05
: - o - . 3 - 2
.Y1: . = J ~1' i (6) : I ' .
J sem . [ ! l 8
J h | | — - 8:,
= | B! ' | =3
£ g | | ‘ =
h | i ! IT |
© ® © v o N e © ® O O ® ®© v 8 O ® v ¥
= g o7 85 0 8" O. & ? o R L~ ST - P -
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Le test de stationnarité consiste alors 3 vérifier que
moyenne et variance d'ensemble, estimées pour chaque jour, ne
différent pas simultanément de fagon significative des valeurs
respectives 0 et 1 (voir figure 7). La technique de ce test
qui définit une région de confiance pour moyenne et variance
est exposée dans Mood et Graybill (1963). Le test de station-
narité exige de prendre en compte, pour définir le cycle sai-
sonnier, deux harmoniques en plus de la sinusofde fondamenta-
le. La figure 5 illustre le fait que l1l'oscillation plus ou
moins périodique qui apparait dans les deux premiers cas dis-
parait suffisamment avec le troisi&me schéma. Afin d'éviter
un modéle trop lourd qui engloberait plus d'harmoniques on

peut se limiter & cette approximation.

Le test de stationnarité peut €tre plus poussé si on
tient compte des coefficients d'autocorrélation d'ensemble
(figure 8) ou des moments d'ordre supérieur 3 deux de la
distribution d'ensemble de la déviation centrée réduite. En
raison de la petite taille des &chantillons, il est un peu
illusoire de calculer les coefficients d'asymétrie et d'apla-
tissement d'ensemble, méme & l'aide d'estimateurs non biai-
sés. Cependant,ce n'est pas tant les valeurs absolues que
les valeurs relatives des coefficients de forme qui sont in-
téressantes. La figure 9 permet en effet de remarquer que
ces coefficients présentent de légéres variations saisonnié-
res qui traduisent la non stationnarité du processus a un

ordre supérieur & 2. La variabilité au cours des saisons de
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Fig. 8 — COEFFICIENT DAUTOCORRELATION DENSEMBLE (lag |) DE LA DEVIATION REDUITE.
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ot Y et By sont respectivement la moyenne et l'écart-type

—
1 .

2. Autocorrélation et résidu
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fagon, la fonction densité spectrale comparée aux densités
théoriques des processus connus permet d'identifier le proces-
sus expérimental (figure 11). L& encore, la densité spectra-
le €pouse bien les formes afférentes aux modéles autorégres-

sifs des premier et deuxiéme ordres.

Pour un &chantillon constitué de 7665 valeurs représen-
tant les déviations journaliéres sur 21 années, les estima-
teurs des coefficients d'autocorrélation sont ry o= 0.641 et

r, = 0.341 . La déviation journaliére ej peut alors s'ex-

primer par:

ou ej = 0.717 ej_l - 0.118 ej_z + €; (9)

avec J = 1, wveg -Na % 365

pour les modéles autorégressifs au premier et au deuxi&me or-
dre respectivement. Les coefficients de détermination sont
respectivement 0.411 et 0.419. Ces deux valeurs mettent en
évidence le fait que le modéle au deuxilme ordre ne présente
pratiquement pas d'avantage au sens de la variance expliquée.
Pour le troisiéme ordre, le coefficient de détermination n'est
que 0.422. Ceci illustre bien la notion de palier atteint par
R2 lorsque l'ordre du modéle s'éléve (Fiering et Jackson,
1971). Ces résultats permettent d'en déduire aussi que la
liaison en chaine n'est pas trés forte: seulement 427 de la

variance expliquée contre 587 attribuée au résidu aléatoire €.
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Du résidu centré (moyenne nulle) € , on peut passer &

un résidu centré réduit n tel que:

n = 2 (10)

Pour tester l'indépendance séquentielle de n , le co-
efficient d'autocorrélation de pas 1 est un bon indice. Si
¢ est représenté par le modéle au deuxiéme ordre (équation
45), le coefficient d'autocorrélation rln , pour un échantil-
lon n de 7665 valeurs, est égal & 0.0085, valeur trés fai-

ble qui ne peut mettre en doute le caractére aléatoire.

La fonction de répartition du résidu n est enfin
1'élément essentiel & déterminer. La déviation e ayant été
admise comme normalement distribuée, il devrait en &tre de
méme de € et de n . Le coefficient d'asymétrie expérimen-
tal révéle une légére asymétrie négative (~0.285), mais le
test de Kolmogorov-Smirnov indique que la population & laquel-
le appartient l'échantillon ne différe pas significativement
d'une population de référence normalement distribuée. Le ré-
sidu centré réduit n est donc considéré normalement distri-
bué. Il peut @tre généré au moyen des techniques connues de
génération des nombres pseudo-aléatoires sur les ordinateurs

(Moshman, 1967) (Kite et Pentland, 1971).
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E. Validation du modéle de génération

L'analyse de la structure de la série a permis d'iden-
tifier quatre composantes: une tendance, un cycle saisonnier,
une composante autorégressive et un résidu aléatoire. La gé-
nération et la superposition de ces composantes conduisent 2
une série "synthétique" qui n'est pas une restitution fidéle
de la série observée, mais une série qui présente les mémes
caractéristiques statistiques et séquentielles. La série ob-
servée est une réalisation parmi toute la gamme des possibili-
tés. Par l'utilisation du modéle qui permet de générer toute
cette gamme, ou du moins un certain nombre de réalisations,
on peut préciser les propriétés statistiques d'ensemble et en
particulier la fonction de répartition de chaque variable:
température moyenne mensuelle pour un mois donné, température

journaliére pour un jour donné, etc...

Dans 1l'application de ce type de modéle, il est fré-
quent de générer 100 séquences de 100 années chacune. En
raison de la présence d'une tendance sur les 21 derniéres an-
nées d'observation, la longueur de chaque séquence a été li-
mitée & 21 années pour fin de validation. Dans le cadre d'u-
ne prévision, on pourrait faire une hypothé&se quant 3 la for-
me future de la tendance. Pour diminuer le volume des cal-

culs subséquents, le nombre de séquences a été limité a 30.
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l. Comparaison des paramétres des séries observées et

générées.

Les paramétres de la tendance, du cycle saisonnier, de
la déviation et du résidu de chaque séquence générée ont &té
estimés en suivant la méme procé&dure que pour ceux de la sé-
rie observée. Le tableau 4 récapitule les résultats en pré-
sentant les valeurs caractéristiques d'un &chantillon de 30
valeurs pour chaque paramétre. Le modéle introduit une com-
posante aléatoire 3@ deux niveaux: celui de la moyenne annuel-
le d'abord et celui de la déviation ensuite. On peut voir
que cela n'entraine pas une grande dispersion des paramétres
du cycle saisonnier des moyennes. Cette dispersion est méme
plus petite que celle observée en réalité entre 1951 et 1971.
Par contre le cycle des é@carts-types est dans l'ensemble moins
bien reproduit. Le pourcentage de variance expliquée d 1l'ai-
de de la fondamentale et de deux harmoniques est &gal & 587
en moyenne contre 647 d'aprés la série observée. Le modéle
tend donc d& engendrer une plus grande variance que la réali-
té. Les paramétres séquentiels de la déviation sont assez

bien restitués.

Pour illustrer la représentativité et évaluer le de-
gré de vraisemblance des séquences générées, on a comparé
l'une d'entre elles 3 la série observée au point de vue des
moyennes annuelles (figure 12), des moyennes mensuelles (fi-
gure 13), des températures journalidres (figure 14). Dans

ce dernier cas la position chronologique de l'année générée
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Tableauw & - Comparaison des paranmétres de la série observée avec
les paranderes des séquences génlrées

Parandtres Strie 30 séquences génfrées do 2| années
obser~
viet
Min, Hoy. Max. Ec. Coef.
type Var.
A. Composante saisonnidre
1. Cycle des moyennes (approx. sinus.)
- fondamental : amplitude (°cC) 15.4 15.0 15.0 15.9 0.2 0.011
déphasage (jours) 113.7 113.7 114.9 115.7 0.4 0.004
1 variance expliqufe 98.84 98.13 98.56 98.78 0.16 0.002
= ler harmonique : amplitude 1.1 0.9 1.2 1.4 0.1 0.105
déphasage 143.2 130.1 144.8 155.9 6.4 0.044
X variance expliquée 0.50 0.32 0.57 0.77 0.11 0.192
= 2¥me harmonique : amplitude 0.6 0.4 0.7 0.9 0.1 0.202
déphasage 139.3 115.0 141.1 158.0 12,4 0.088
X variance expliquée 0.16 0.07 0.18 0.36 0.07 0.400
2, Cycle des Ecarts-types (approx. sinus.)
- fondamental : amplitude 1.5 1.3 1.4 1.6 0.1 0.058
déphasage 107.1 103.8 106.8 112.2 2.3 0.022
2 variance expliquée 64,08 50.92 58.15 62.88 2.97 0.051
= ler harmonique : amplitude 0.6 0.4 0.6 0,8 0.1 0.012
déphasage 132.0 121.8 134.9 149.7 7.1 0.053
X variance expliquée 10.40 6.60 9.75 13.68 1.75 0.179
= 2¥me harmonique : amplitude 0.5 0.3 0.5 0.6 0.1 0,144
déphasage 160.9 143.1 162.6 188.3 9.3 0.057
1 varifance expliquie 6.58 3.21 6.80 9.83 1.6 0.244
3. Déviation journalidre par rapport 14 la
composante saisonniire
1. Coefficients d'autocorrélation
- lag 1 (r)) 0.641 0.625 0.641 0.653 0.008 0,012
- lag 2 (Pz) 0.341 0.314 0.331 0.355 0.011 0.033
2. Coefficients du modidle autorégrensif
(2¥me ordra)
- a 0.717 0.702 0.727 0.750 0.012 0.016
P! -0,118 -0.115 -0.134 -0.154 0.009 0.067
- cz-lllciant de détermination 0.419 0.400 0.421 0.437 0.014 0.025
3. Composante résfidvelle alfatoire
- coefficient d'autocorrélation (lag 1) 0.0085 -0.0048 -0,0006 =~0.0031 0.0015 25,347

® Parsmidtres de la composante saisonnilre estinés sur 28 anufes (1944-71)
Paraodtres de la déviation journalildre estinés sur 21 années (1951-71)

o
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correspond 3@ celle de l1'année observée 1967 pour respecter
l'effet de la tendance. Sur la figure 12 on remarquera 1l'é-
cart entre moyenne annuelle générée au départ, et moyenne re-
calculée a la fin aprés l'addition des autres composantes

dont le résidu stochastique. La fluctuation aléatoire se ré-
percute d'abord sur les paramétres saisonniers qui, de fixes
qu'ils étaient au départ, ont &@volué d'année en année, et en-
suite sur la moyenne annuelle. Ce phénoméne a &té observé

par Quimpo et al. (1974) qui montrent, dans le cas d'une sé-
quence de débits mensuels obtenus en superposant un cycle sai-
sonnier sinusofdal et une composante aléatoire normalement
distribuée, qu'il faut générer 100 années de valeurs avant de
retrouver des paramétres moyens é&gaux a ceux introduits au dé-
part. Dans le cas présenté ici les écarts sont minimes et non

significatifs.

2. Statistiques sur les sé@ries observées et générées.

L'introduction de la tendance d long terme ne facilite
pas la comparaison entre valeurs observées et générées car il
en résulte que chaque valeur de la chronologie appartient a
une population différente. C'est d'ailleurs le but premier
du modéle, la génération d'un grand nombre de séquences per-
mettant d'obtenir directement la fonction de répartition pour
chaque variable @tudiée. A titre d'exemple on donne les sta-
tistiques comparées de l'année observée 1971 et de la 2liéme

année de chaque séquence générée.
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Variable Observée Générée (30 séquences) 2liéme année
(1971)
Ecart
(°c) Min Moy Max type
Moyenne 4.0 2.6 3.7 4.8 0.4
annuelle
Moyenne de -10.0 -15.6 -11.3 - 6.6 23
février
Moyenne de 18.2 16.0 18.6 20.6 1.1
juillet
ler février -24.4 -33.2 -14.3 4.1 8.7
ler juillet 20.0 e 7 19.1 25.9 3.6

Les valeurs observées en 1971, chacune représentant une
réalisation particuli&re de la variable correspondante, s'in-
tégrent bien dans leur distribution respective. Si 1l'on igno-
re la présence d'une tendance & long terme, c'est-d-dire si
la moyenne annuelle est considérée comme une série stationnai-
re et fluctuante autour d'une moyenne interannuelle fixe, on
peut établir les statistiques mensuelles sans tenir compte de
la position chronologique de l'année. Ainsi toutes les moyen-
nes de janvier sont supposées appartenir & la méme population,
celles de février & une autre, etc... Pour la série observée
(1951-1971) et les 30 séquences générées de 21 années chacu-

ne, les résultats sont les suivants:
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Température observée Température générée
Mois (1951-71) (30 séquences de 21 années)
(°c) Min Moy Max Min Moy Max
Janvier -15.6 -11.8 -6.7 -20.9 -12.3 - 6.2
Février -15.8 -10.3 -5.5 -18.4 -10.6 - 3.9
Mars - 8.3 - 4.3 0.1 - 9.7 - 4.6 0.4
Avril - 0.5 3.6 547 - 0.2 35l 6.9
Mai 7.6 10.7 13.8 6.6 10.3 14.7
Juin 13.:2 16.4 1741 11.8 16.2 20.2
Juillet 16.7 19.1 221 1 KL% 19.2 22.9
Aolt 15.4 17.5 18.8 14.0 17.8 22.3
Septembre 11.1 13.0 15.6 8.8 13.6 18.2
Octobre 5.0 742 9.3 3.3 7.6 11.6
Novembre - 248 0.2 3.2 - 4,2 0.2 Disi2
Décembre -14.7 - 8.5 -4.3 -12.9 - Tob: = 1.3

En ce qui concerne les températures journaliéres, on
donne ci~dessous deux exemples particuliers, celui du ler fé-
vrier et celui du ler juillet. Les valeurs maximales, moyennes
et minimales observées sont comparées a leurs homologues obte-
nues par génération, mais pour la 2liéme année de chacune des

30 séquences seulement:

Jour Température observée Température générée

(°c) Min Moy Max Min Moy Max

ler février
-26.7 ~-13.6 - 202 -33.2 -14.3 4.1

ler juillet
12.8 177 25.0 1157 19.1 25.9

43

Les deux derniers tableaux montrent que le modéle tend
4 générer des températures dont les valeurs moyennes sont prés
des moyennes observées, mais dont les extrémes peuvent &€tre
plus accentuées, en hiver surtout, que les observations mini-
males et maximales faites dans le passé. Cela tient au fait
que la composante aléatoire de la déviation a une part impor-
tante et que l'on a admis pour elle une distribution normale.
L'occurrence de valeurs extrémes est donc rendue mathé@matique-
ment possible alors qu'en réalité une limite physique existe.
Un type de loi asymétrique et bormnée pour la distribution de
la déviation pourrait améliorer le modéle sur ce point parti-

culier.

En effet, d'aprés la figure 7, on a admis que les co-
efficients d'asymétrie et d'aplatissement d'ensemble demeu-
raient suffisamment entre leurs limites de confiance respec-
tives pour retenir l'hypothése de normalité de la déviation.
Or, on a constaté (figure 9) que ces coefficients ont cepen-
dant une structure saisonniére marquée. Le coefficient d'a-
symétrie est en général négatif en hiver, positif en été, tan-
dis que durant les périodes transitoires, le printemps et
l'automne, il prend des valeurs élevées positives ou négati-
ves. Le coefficient d'aplatissement est stable au voisinage
de 3 en plein hiver et en plein &té, tandis qu'en automne et au
printemps surtout, il peut s'élever au-deld de 10. Ces cons-
tatations sont en parfait accord avec la réalité physique du

phénoméne et illustrent trés bien le fait que la stationna-
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rité du processus ne dépasse pas le deuxiéme moment de la

distribution d'ensemble.

C'est pourquoi un modéle plus raffiné devrait tenir
compte d'abord de 1'asymétrie. En hiver une distribution
asymétrique négative tendrait a générer des valeurs en majo-
rité supérieures @ la moyenne avec des extrémes négatifs plus
grands mais plus rares, tandis qu'en &té, avec une asymétrie
positive l'inverse se produirait, soit des valeurs en majori-
té inférieures & la moyenne avec des extrémes positifs plus

grands mais plus rares.

3. Variation des estimateurs des paramétres en fonc-
tion de la longueur de la série initiale d'obser-

vation.

L'examen de cette question est essentiel. En prati-
que on n'a pas souvent l'occasion de l'aborder car les séries
d'observation sont relativement courtes. Aussi dans le cas
de la série étudiée, qui couvre 28 années, il est possible,
et opportun, d'é@valuer 1l'influence de la durée d'échantillon-

nage sur les estimateurs des paramétres.

Les paramétres de la composante saisonniére sont les
plus sensibles. En se reportant au tableau 3, on peut éva-
luer la dispersion des paramé&tres de la composante saisonnié-
re approximée individuellement pour chacune des 28 années.

Pour la fondamentale de la série de Fourier, on a par exemple
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la dispersion rapportée dans le tableau ci-dessous.

Min. Moy. Max. Ec. Coef.

type Var.
Amplitude (°C) 13.7 15.4 16.9 0.9 0.061
Phase (jour) 107.8 113.6 119.3 2.9 0.025
% de variance 82.7 85.8 89.3 1.9 0.022

expliquée

Ces résultats montrent donc une certaine variabilité
d'année en année. Si l1l'on posséde un &chantillon court (2, 3,
5, 10 années par exemple) le cycle saisonnier moyen approximé
peut donc n'étre pas représentatif des caractéristiques a
plus long terme. Pour &valuer le nombre minimal optimal d'an-
nées d'observation nécessaire pour que les paramétres du cy-
cle saisonnier moyen soient aussi proches que possible de ceux
du cycle saisonnier approximé sur le nombre maximum d'années
disponibles, on a calculé les paramétres de tous les &chantil-
lons possibles d'une longueur donnée. On ne considére que des
échantillons constitués d'années consécutives. On a ainsi

pour 28 années:

Longueur de l'échantillon Nombre d'échantillons
(années) disponibles
2 27
3 26
5 24
10 19
20 9
28 1

e B .
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Les résultats sont portés en figures 15 et 16. En ce
qui concerne les paramé@tres du cycle saisonnier approximé par
une série de Fourier, notamment ceux de la sinusoYde fondamen-
tale, un &chantillon de 5 années est suffisant pour que le cy-
cle moyen représente a& 57 prés le cycle calculé sur la plus
longue période (28 années). Ceci est valable aussi bien pour
1'amplitude et pour la phase de la fondamentale que pour la
variance expliquée par cette derniére. Par contre, pour le
cycle de 1l'écart-type associé&, approximé par les trois premié-
res harmoniques y compris la fondamentale, la définition ne
cesse de croitre significativement avec le nombre d'années
d'échantillonnage. Cependant & partir de 10 années, on peut
admettre que l'approximation atteint une précision suffisante.
On rappelle que pour une taille d'échantillon aussi petite que
10 pour estimer un &cart-type, on peut avoir un estimateur non-

biaisé par la correction qui a &té exposée précédemment.

Les conclusions sont identiques dans le cas des para-
métres séquentiels de la déviation standardisée par rapport
au cycle saisonnier. La précision dans la définition de ce
dernier et du cycle de l'écart-type associé& se répercute
d'ailleurs sur le calcul des coefficients d'autocorrélation.
C'est pourquoi pour Na < 5 on peut trouver des valeurs de
coefficient qui diffé&rent quelque peu des valeurs trouvées
pour une plus longue période. Le second coefficient d'auto-
régression est le plus sensible & la longueur d'é&chantillon-

nage, mais puisqu'il reste petit devant le premier, l'erreur
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sur sa valeur a moins de conséquence. En conclusion, on peut
affirmer qu'un &chantillon de 5 années conduit 3 une précision
acceptable pour les paramétres de la composante saisonnidre et
du coefficient d'autocorrélation de pas 1 de la déviation. A
partir de 10 années, la fourchette du coefficient d'autocorré-

lation de pas 2 se resserre a * 57 par rapport a la valeur

calculée sur long terme.



III. CONCLUSIONS

Les méthodes classiques d'analyse des séries chronolo-

giques s'appliquent avec succés dans le cas d'une série cons-

tituée par les observations journaliéres de la température de

1'air.

Les ré&sultats exposés précédemment conduisent aux con-

clusions suivantes en ce qui concerne la structure de la sé-

rie:

Les quatre composantes identifiables dans la série sont:
- la tendance 3 long terme (sur plusieurs décennies),
- la composante saisonnidre annuelle,
- la déviation persistante,
- la composante résiduelle aléatoire.

Compte tenu de la taille de l'échantillon observé, 1'al-

lure de la tendance ne peut €tre définie que partielle-

ment ou approximativement. Cependant, il est nécessaire
d'en tenir compte car cette composante joue d& l'encontre
de la stationnarité du processus et parfois de fagon non

négligeable. Dans le cas de Québec, une approximation
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linéaire de la diminution de la température moyenne annuel-
le de l'air conduit & un taux de -1°C en 18 ans. Le moda-
le de génération laisse la possibilité d'envisager n'impor-

te quel type de tendance d& long terme.

L'influence saisonni&re répétée chaque année confére a la
température, aprés élimination de la moyenne annuelle, une
variation cyclique. Son estimation est faite 3@ l'aide de
la sinusoide fondamentale et des premi&res harmoniques de
la série de Fourier, deux dans le cas de Québec. Le réle
de ces derni&res est de rendre stationnaire tout le long
de l'année la déviation par rapport au cycie saisonnier.
Ceci est valable pour les températures de Québec. Dans le

cas d'une autre station, le nombre et le numéro des harmo-

niques 3@ prendre en compte peuvent &tre différents.

La dispersion journali&re, par rapport au cycle saisonnier
moyen au cours des années, est elle-méme saisonniére.
L'estimation de ce cycle est suffisante avec les trois pre-
miéres composantes de la série de Fourier. Ce nombre est
également déduit des conditions particuli&res rencontrées

& Québec, mais le principe reste valable pour d'autres sta-

tions.

La déviation par rapport au cycle saisonnier, transformée
afin que le processus soit stationnaire au moins en cova-
riance est considérée comme persistante au moins sur deux
Le processus autorégressif au premier

jours consécutifs.

ordre semble adéquat. Le processus au deuxi&me ordre of-
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RAPPEL DE METHODOLOGIE

A. Définitions

La composition et les propriétés séquentielles d'une
série chronologique peuvent €tre analysées au moyen de diver-
ses techniques relativement bien connues. Yevjevich (1972)
expose clairement ces différentes techniques appliquées au do-
maine de 1l'hydrologie. Un certain nombre de définitions, qui
sont & la base de l'analyse des séries chronologiques sont

rappelées ci-dessous.

La série, discréte dans la plupart des cas &tudiés a
partir d'échantillons, suit un processus. Celui-ci est défi-
ni par une famille de variables. Le processus est détermi-
niste si la valeur de chaque variable peut &@tre calculée par
une relation exacte, stochastique si les variables de la fa-
mille sont en totalité ou en partie aléatoires. A chaque va-
leur prise par une variable dans la séquence est associée une

probabilité d'occurrence.

Dans le cas général des processus stochastiques, une
séquence de valeurs observées est un échantillon ou une réali-
sation parmi toute la gamme des réalisations possibles. Un
ensemble est constitué par n @&échantillons de méme taille,
mais pris au cours de périodes différentes. La figure 17 1il-

lustre le concept d'ensemble (Yevjevich, 1972).
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Le processus {X(t)} , oi t représente le temps, est
essentiellement caractérisé par la famille des fonctions de
répartition F(x(tl)) > F(x(tz)) g S F(x(tN)) des varia-

bles aléatoires X(tl) a X(tz) % Sacaesd X(tN) i

Le concept de stationnarité est alors le suivant: si
les fonctions de répartition sont identiques quel que soit
t , le processus est stationnaire au sens strict. Dans le
cas contraire, le processus est non stationnaire ou &volutif.
La stationnarité implique donc que toutes les variables de 1la
famille appartiennent & la méme population, soit que les mo-
ments de la fonction de répartition soient indépendants de
t . D'une fagon générale, si u(g) est le piéme moment de
la population & laquelle appartient X(ti) et m(g) le mo~-
ment de l'é&chantillon observé de taille n , le processus est

stationnaire & l'ordre p s'il y a convergence en probabili-

té quand n tend vers 1l'infini de m(g) vers u<§) quel
que soit 7 :
P[m(g) - u(g) el = 1 Ve> lorsque n + =

En pratique on limite souvent l'étude de la station-
narité 3 l'ordre deux. Ainsi le processus est classé faible-
ment stationnaire ou stationnaire au sens large, si les deux
premiers moments, moyenne et covariance, sont indépendants
du temps. Quel que soit ¢ , moyenne et covariance d'ensem-

ble sont alors telles que:
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E[X(t)]l] = u =  cste (11)
covlX(t), X(t+1)1 = EL(X(t) - u) (X(&r1)=-p)] = £(r) (12)

ol T est un pas de temps dont est fonction la covariance, et

E[.] est le symbole de l'espérance mathématique.

I1 faut noter qu'un processus peut €tre séparément sta-
tionnaire en moyenne ou en covariance. Si le processus est
stationnaire, et si les moyennes et autocovariances d'échantil-
lons convergent également en probabilité vers les moments de

la population, le processus est dit ergodique.

Les définitions rappelées précédemment permettent d'éta-
blir une classification des séries chronologiques. La figure

18 représente une schématisation de cette classification (Yev-

jevich, 1972).

B. Conception générale des modéles

Toute réalisation du processus {X(t)} résulte de la
superposition de plusieurs composantes identifiables aux dif-
férents types de la classification mentionnée précédemment.

Le schéma général adopté est le suivant:

x(t) = d(t) + e(t) (13)

x(t) est la grandeur caractérisant le phénoméne au

temps ¢
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d(t) est la composante déterministe qui, si elle existe,
peut résulter d'une tendance ou d'une somme de pério-

dicités ou des deux simultanément

e(t) est la composante résiduelle stochastique, pure ou

non.

Les méthodes mises en oeuvre pour détecter d sont re-
lativement classiques. Il s'agit de la technique de la moyen-
ne mobile, de l'analyse de Fourier, du corrélogramme et de
l'analyse spectrale. Quant aux formes que peut prendre e ,
elles sont diverses suivant sa structure séquentielle, résidu
purement aléatoire dans le cas d'indépendance, résidu auto-
corrélé linéairement ou non dans le cas de dépendance. Les
trois principaux types exploités sont le processus & moyenne
mobile, le processus autorégressif et le processus mixte qui

est une combinaison des deux précédents.

C. Composante déterministe

La définition de la composante déterministe permet
d'inclure dans cette catégorie un éventail assez large de phé-
noménes, des transitoires aux périodiques. Les phénoménes
transitoires se présentent sous la forme d'une tendance résul-
tant d'une variation graduelle & long terme par exemple, ou
d'une discontinuité qui a lieu sous l'effet d'un changement
brusque. Les fluctuations périodiques sont en fait souvent

quasi-périodiques. A part le cycle hydroclimatologique an-

63

nuel, les cycles & trés long terme ou & court terme sont en
effet de période irrégulidre de telle sorte que le sens méme

de périodicité est presque impropre dans la plupart des cas.

La vérification de 1'homogénéité d'une série de mesu-
res est une &tape qui doit nécessairement précéder toute ana-
lyse afin d'éviter les erreurs d'interprétation sur les ten-
dances et autres fluctuations (Mitchell et al., 1966). Par
exemple il est manifeste que l'accroissement d'une aggloméra-
tion urbaine entraine une hausse graduelle de la température
de 1l'air. Pour une station installée depuis longtemps au
centre d'une ville, la série d'observations n'est donc pas
homogéne. En ce qui concerne les discontinuité&s, ou sauts,
un déplacement de station mé&me minime en est souvent la cau-
se. Les comparaisons graphiques ou la courbe double de masse

permettent de détecter ces phénoménes parasites.

Selon le principe exposé par Durbin (1963), la compo-
sante déterministe d(t) 1incluse dans la mesure de a(t)

peut s'écrire ainsi:

d(t) = Td(t) + Cs(t) (14)

ol 7Td(t) est la tendance, considérée comme une fonction dé-
terministe du temps ¢ , et (s(t) est la composante saison-
niére de type cyclique. L'identification de ces termes est

décrite ci-dessous.
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1. Tendance

Pour confirmer ou infirmer les conclusions de 1l'examen
graphique quant 3 la présence d'une tendance on peut utiliser
le test de Spearman (Mitchell et al., 1966). La statistique
d'ordre permet de tester l'hypothé&se de caract@&re aléatoire

d'une série contre l'hypothé&se de tendance.

Dans la série de N valeurs, chaque observation a un

ordre séquentiel < et un numéro d'ordre croissant ki .

En posant Gi = ki - 1 , la statistique r  est défi-

nie par:
N
2
2. F 1 ey o (15)
N(N"=-1)
Pour N > 8 1la statistique
et = », al 3 (16)
l-r

suit une distribution de Student & (N-2) degrés de liberté.

La valeur de &8t calculée est comparée d la valeur théorique
correspondant & un niveau de signification a , le test étant
a8 deux queues. Si |st| s st (1—%) 1'hypothése de série aléa-
toire est acceptable, et en conséquence on ne peut pas suppo-

ser la présence d'une tendance dans la série.
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L'approximation de Td , pour une série de N va-
leurs, peut toujours étre réalisée & l'aide d'un polyndme de

degré p tel que:

2 . 2 P
Td(t) = Ao + Alt + Azt ¥ awe W xpt (17)

ol 1 sp < N-1. Pour p relativement petit devant (N-1) ,

les coefficients A, , co. Ap peuvent €tre déterminés par

0
la méthode des moindres carrés. Si un polyndme de premier de-
gré est suffisant, on est en présence d'une tendance Llinéai-
re et ce cas est le plus fréquent. Dans d'autres cas, l'ap-
proximation par une parabole ou une courbe du troisiéme de-
gré donne de bons résultats [Chakravarti et al., 1967]. Mais
lorsque l'allure de la tendance devient plus complexe, il
n'est pas toujours justifié d'élever indéfiniment le degré du
polyndme [Kendall et Stuart, 1966]. L'estimation de la ten-

dance par la moyenne mobile se présente alors comme la tech-

nique la plus intéressante.

Le calcul de la moyenne mobile consiste @& substituer
d chaque valeur de la série originale une nouvelle valeur ob-
tenue par moyenne simple ou pondérée de % valeurs consécu-
tives encadrant la valeur de départ. Ainsi, avec une série
de N valeurs et une période de moyenne mobile entiére et
impaire h = 2hA'+l , on obtient une nouvelle série de (N-h+l)

termes telle que:

Ed(t) = %[}(t-h')+x(t-h'+l)+...+x(t)+...+x(t+h'-1)+x(brh'ﬂ (18)
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Les poids des observations x(t-A'), ... , z(t+h')
sont considérés ici tous égaux & l'unité. Il s'agit de 1la
moyenne mobile simple. Matalas [1967al] présente des rela-
tions plus générales avec un poids attribué & chaque observa-
tion et mentionne que ces poids peuvent @tre considérés comme
des coefficients binomiaux. Une telle moyenne mobile pondé-

rée tend a8 produire un meilleur lissage de la tendance.

La période h impaire permet d'associer la moyenne
calculée avec l'observation centrale de la période. Lorsque
h est paire par nécessité, et c'est le cas si on considére
les 12 moyennes mensuelles d'une variable hydrologique qui
fluctue de fagon saisonniére, on applique une moyenne mobile
de période 2 3 la série obtenue par moyenne mobile d'ordre
h = 2h', de sorte que la série finale de (N-h) termes peut

étre calculée directement par:

id(t) = %F [x(t-h')+2x(t-h'+1)+...+2x(t)+...+2x(b+h'-l)
v x(btlz')] (19)

Le nombre d'estimés perdus & chaque extrémité de la
série est h' = (h-1)/2, que h soit paire ou impaire. La
période & doit donc rester aussi petite que possible devant
N pour atténuer cette perte néfaste, surtout 3 la fin de la
série puisque l'extrapolation dans le futur est alors moins

précise [Kendall et Stuart, 1966] .

Le choix de % , comme celui du degré p d'un poly-
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ndme, n'est pas soumis & des critéres particuliers, mais dé-
pend du but de l'estimation de la tendance. Cependant, si

la série présente au départ une oscillation réguliére surim-
posée 3 la tendance, ce mouvement cyclique n'est effacé& que
si la période de la moyenne mobile est €gale ou multiple de

la période de l'oscillation.

L'inconvénient majeur mentionné par les auteurs [Dur-
bin, 1963], [Kendall et Stuart, 19661, [Mitchell et al.,
1966] @ propos de l'emploi de la moyenne mobile est que cect-
te technique de lissage introduit une corrélation positive
dans une série, qui, au départ, n'en avait pas. Il s'agit de
l'effet Slutaky-Yule qui se traduit par l'apparition d'une
fluctuation artificielle de longue période plus ou moins régu-

liére.

2. Composante périodique

L'analyse de Fourier est la méthode simple qui permet
de mettre en &€vidence les périodicités présentes dans la sé-
rie traitée. Son usage est fréquent dans l'analyse de nom-
breuses années climatologiques et météorologiques (Panofsky

et Brier, 1963). Mais elle a l'inconvénient de ne faire in-

tervenir qu'un certain nombre d'harmoniques, Pour une série

discréte Ty constituée d'un nombre pair N = 2n d'observa-
tions réguliérement espacées de At , la série de Fourier qui
passe par les N points est constituée d'une constante qui

est la moyenne, de N/2 harmoniques du type cosinus, de
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(¥/2)-1 harmoniques de type sinus:

N/2 N/2-1
zolt) = Ao + A cosz%g£-+ B sin-z--;-;-gz (20)
q=1 1 q=1 1
ol les coefficients Ao P Aq s sont définis par:
N
1 =
4, = = z: x, = &
0" F & 2
2 L 2ngt
Aq = éga x, cos~p q = 1,(G-1)
(21)
B = 2 ﬁé x singlgz = 1 (” 1
¢ T F & "t pad Bt o
1 N
AN/Z = T Z xt cosnt
t=1

La fréquence fondamentale est fo = 1/NAt tandis que la plus
grande fréquence décelable est fmax = 1/2At . L'équation

(20) peut &@tre présentée sous la forme

_ N/2 et
x(t) =z + D> U cos(=H4E - ¢ ) (22)
g1 9 v q
avec . = A2 B 82 et §. = t Eﬂ (23
q q q i ® arctan Aq )
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U est l'amplitude de 1l'harmonique g¢q , ¢q est son déphasa-
ge. D'aprés le théoréme de Parseval (Jenkins et Watts, 1968),
on peut montrer que la variance totale du signal o est la
somme des contributions des harmoniques:

N/2

2 2
o = o (24)

2. s X a2 2 . N
avec Oq \ors 2 (Aq + Bq) ’ q o 1, 2’ .0y (2 1)
(25)
2 . 2 _N
I%/2 = Ayjat Byia v @2y

La représentation graphique de 02 en fonction de la
fréquence fq = q/NAt est le spectre de variance ou périodogram-
me. La contribution de chaque harmonique, souvent exprimée en
pourcentage de oi , est alors immédiatement appréciable. Fi-
nalement, la sommation de m harmoniques peut suffire 3 ap-
proximer Ty o

La technique du corrélogramme et celle de l'analyse
spectrale, qui est un développement plus &€laboré du corrélo-
gramme, sont aussi utilisables pour mettre en &vidence les
périodicités. Mais dans le cadre de l1l'étude de la composan-
te saisonniére dont la période est connue & priori, 1l'infor-
mation fournie par ces techniques est moins intéressante que
celle obtenue par analyse harmonique classique. Par contre,
ces techniques se révélent trés utiles dans l'analyse de la

composante résiduelle.
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D. Composante stochastique

La composante résiduelle est obtenue par soustraction

de la composante déterministe des observations:
e(t) = x(t) - 2d(t) - Cs(t) (26)

Les caractéristiques séquentielles sont fondamentales.
Leur connaissance permet d'identifier le processus générateur.
Les notions d'autocovariance et de coefficient d'autocorréla-

tion sont 3@ la base de 1'identification.

1. Fonction d'autocorrélation

En adoptant la formulation discréte . au lieu de
x(t) , la forme générale de la fonction d'autocorrélation est

la suivante:

A siad LB T 2 E[x, Xin;l - E[x)E [ ] (27
2

0, v ] s[xi] -(2[x:])

ol £ est le pas de temps séparant les observations x, et
Loy o Pour une série ouverte, par opposition 3 une série

circulaire, de N points, l'estimateur r de

% pz est:

N-t 1 (ll-l N-1
.z I =, =z, - 4 x)( I =, )
N-2 i=1 1 Tiet (”_‘)2 i1 -1. $a1 e

Ty M-t -t N-1 -t 28
1 2 % < =
[ﬂ-i £ ozp - — 2 ( z ‘£)2 : i}i £ ‘:¢z -3 ] ( I =, 1)2 4 (29
is1 w-1)2\i:2 i=1 w-2)“\¢g=1

La représentation graphique de la fonction d'autocor-

rélation est le corrélogramme. En raison de la forme adimen-

sionnelle de p , on lui donne généralement le nom de coeffi-
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cient d'autocorrélation. L'allure du corrélogramme renseigne
immédiatement sur les propriétés de dépendance ou d'indépen-
dance entre les valeurs de la série. Plus la dépendance pour
un pas & donné est forte, plus r, est prés de 1 . Le

signe négatif exprime une liaison entre valeurs de signes op-

posés.

Pour &£ =0 , Py vaut toujours 1. Pour les pas suc-
cessifs la valeur Py = 0 indique une indépendance totale en-
tre les valeurs séparées du pas £ . Si pour tout & Py = 0

le signal est purement aléatoire; il s'agit d'un bruit blanec.
Cependant, une valeur Py * 0 ne signifie pas nécessairement
qu'il existe une relation de dépendance. L'écart entre la va-
leur calculée et l'espérance mathématique peut ne pas &tre si-
gnificatif. La variance de l'estimateur r, croit avec & .

Pour cette raison il est recommandé d'imposer une limite & 2

par rapport a la taille N .

Pour vérifier l'indépendance (p2=0), le test d'Ander-
son (1941) est un des moyens les plus utilisés. Bien que de
nombreuses restrictions soient imposées, les limites d'accep-
tation de 1'indépendance, au niveau o sont, aprés générali-

sation pour un pas £ quelconque:

L. (&) = (29)

oi u(a) est la variable normale centrée réduite correspon-
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dant au niveau a . Si r, est a4 l'extérieur de la bande,

l'hypothése d'indépendance n'est pas retenue.

2. Analyse spectrale

A la différence de 1l'analyse harmonique qui repose sur
le principe qu'un signal discret ne se décompose qu'en un nom-
bre fini d'harmoniques de fréquence discréte, l'analyse spec-
trale permet de considérer l'existence d'une distribution con-
tinue des fréquences sur un domaine qui s'étend de 1l'infini a
la plus petite valeur que l'on peut déceler. Mais l'emploi de
l'analyse spectrale ne se résume pas & la recherche des pério-
dicités. Il conduit aussi & l'identification des processus
stochastiques qu'est susceptible de suivre un signal délesté
de sa composante déterministe. Les spectres théoriques des
processus sont connus. L'identification se fait par comparai-
son et test. Jenkins et Watts (1968), Box et Jenkins (1970)
exposent en détails la théorie de l'analyse spectrale en rela-
tion avec 1'étude des processus. Des applications a& 1l'hydro-
météorologie sont présentées par Mitchell et al. (1966).
L'usage classique de l'analyse spectrale dans la recherche de
fréquences particuliéres est plus courant. En météorologie
on le retrouve dans les travaux de Panofsky (1955), Griffith
et al. (1956) et de Julian (1967), en hydrologie dans ceux de
Quimpo (1967), Delleur (1971), et en qualité de l'eau dans
ceux de Wastler (1963), Gunnerson (1966), Thomann (1967) et
Demayo (1969). Pour un exposé théorique et pratique 1l'ouvra-

ge de Bendat et Piersol (1971) est une excellente référence.
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3. Processus stochastiques linéaires

La forme la plus générale du modéle utilisé& pour repré-
senter un processus stochastique linéaire stationnaire est la

suivante:
Zi = fi “j Zi-j + j& Bj ei-j + €; (30)

ol Zi est la valeur de la variable au temps %2 , a, , J = 1 ,
p et Bj s Jd =1, q sont les coefficients et e; est le

résidu distribué aléatoirement suivant une loi donnée. Le pro-
cessus est dit mixte & l1l'ordre (p, ¢) puisqu'il inclut deux ty-

pes séparés: le processus a moyenne mobile et le processus au-

torégressif.

Un processus stationnaire {Zi} est du type a moyenne

mobile s'il peut €tre représenté par l'équation:

Z., .= j& B B 3 ¥ €5 (31)

7 £z1 J t-J 7
ol Bj s, Jd =1, q sont des coefficients et oi {ei} est un
processus stochastique pur, stationnaire de moyenne u et

>
variance 02 . Le nombre de termes g peut varier de 1 3
@ , Le corrélogramme est tronqué & l'ordre ¢ . La détermi-
nation de l'ordre g optimal & retenir et l'estimation des
coefficients Bj sont relativement complexes (Jenkins et

Watts, 1968), (Box et Jenkins, 1970). Comme exemple d'utili-

sation en hydrologie, Matalas (1967a) montre que le processus
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4 moyenne mobile peut représenter la relation entre le ruis-
sellement Zi et la précipitation effective €; Sur une ba~-

se annuelle.

Le modéle autorégressif est d'un emploi beaucoup plus
simple et courant. Un processus stationnaire {Zi} est dit

autorégressif s'il prend la forme:

Z, = fi Ky &y gk € {32)
A ~1 Jd i-g 7
ol a, , J =1, p sont les coefficients de régression et

Jd
{ei} est un processus stochastique pur stationnaire. L'ob-

servation 7 est donc linéairement dépendante des p obser-

vations précédentes.

Le coefficient d'autocorrélation suit la relation:

p Gr P Lm0 Ty e B £33)
s 1 9 Pla-ed

Les coefficients o sont estimés, soit par la méthode de ré-

gression multiple & partir de 1l'équation (32), soit par la ré-
solution du syst@me de Yule-Walker (34) apré&s remplacement des

par les estimateurs »r

Po 0 "
Po °© 1
el = “1 + azpl > eene b appp-l (34)
p; = alpp—l + azpp_z + oeie ¥ ap
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Seuls les modéles & l'ordre premier ou deuxi&me sont

couramment utilisés.

Le modéle autorégressif du premier ordre est de la for-

me.:
= p g (35)
Zi oy Z‘L_1 t ey
On démontre aisément que, lorsque p =1 , @ T Py et

que l'expression mathématique du corrélogramme est:

(36)

|p| décroit asymptotiquement vers zéro lorsque & tend vers
1'infini. Entre les variances de {Z} et de {e} on a la

relation:

2
g

o2 = —— (37)
Z A 2
2
Pour Z variable centrée réduite et € remplacée par

une composante résiduelle centrée réduite n , 1l'équation

(35) se transforme ainsi:

= - o2 (38)
Z, = ey Zgat Yl-ep g

Dans le cas ol 2 est remplacée par une variable ¥

o,

de moyenne uy et variance o; , le schéma général du modéle
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est alors:

. ’ 2
¥p = Myt Py - M+ o, yl-p; (39)

La fonction densité spectrale pour le premier ordre
est:
2 02

s(f) = 5 i (40)
1+ a; =2 a, cos 2nf

0= f < 3

Le modéle autorégressif au deuxi@me ordre présente un

terme de plus:

i @y Zi-l t a, Zi-Z ) (41)

Les relations entre coefficients a et coefficients

d'autocorrélation p sont les suivantes:

2
Py = P, P Py = P
83 B 1 ; 2 et a, = —3————% (42)
1 -9p 1l -op
1 1

En remplagant Py et Py Par leur estimateur respec-

tif »r

1 et 1

p oOn obtient les estimateurs de oy et Gy -
Le corrélogramme peut prendre diverses formes. La plus ca-
ractéristique, rencontrée lorsque (ai + 4 az) <0, est pseu-

do-périodique amortie.

Lorsque toutes les variables sont centrées réduites,
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la forme générale est:

" 2
= v . 43
Zi @y zi—l oo, Zi_2 + 1 R n; (43)

ol R2 , dit coefficient de détermination, joue le rdle de
pi de 1'équation (39).
92+ 02 szp
. 2 e 2 (44)
1l - Ch

Le coefficient de détermination est le critére qui per-
met d'apprécier la capacité du modéle & expliquer la variance

du phénoméne. A partir de la relation:

R m— (45)

on peut voir que plus R2 est grand en tendant vers 1 , plus
la variance résiduelle oz est petite. Fiering et Jackson
(1971) basent le choix de l'ordre du modéle sur la valeur de
Rz qui atteint souvent rapidement un palier, ce qui montre

que les modéles "multilag" ne sont pas toujours avantageux ou

"explicatifs".

La fonction densité spectrale pour le modéle au deuxig-

me ordre est de la forme:

2 02
S(f) = £ (46)
1+ ai + u§ - 2u1(1-az)cosznf - 2a2coa4nf
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Les modéles des types précédents sont souvent cons-
truits de telle sorte qu'ils conservent moyenne et variance
des variables Z. quel que soit 7 . La stationnarité au

sens large est ainsi respectée.

Si, de plus, la ressemblance entre la série synthéti-
que et la série historique doit s'é@tendre au coefficient d'a-
symétrie qui dépend du troisiéme moment, alors le schéma gé-
néral du modéle doit €tre modifié [Matalas, 1967b]l] . Fiering
et Jackson [1971] indiquent également la procédure 3 suivre
dans le cas du modéle de Markov, autorégressif au premier or-
dre, lorsque Z n'est pas normalement distribué mais d'un

type gamma par exemple.
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