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RESUME

Une nouvelle méthodologie statistique, basée sur trois tests différents est décrite. Elle a permis de mettre en évidence
et de différencier les trois sécheresses majeures qui se sont produites en Afrique de !’Ouest au cours du XX¢ siécle. Les
résultats qui en découlent confirment le modéle & O-dimension, construit par DEMAREE et Nicoris (1990), décrivant le com-
portement des totaux pluviométriques annuels au Sahel.
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ABSTRACT
ASSESSMENT AND MODELLING OF SAHELIAN DROUGHTS: A PROPOSED NEW METHODOLOGY

A new statistical methodology, based upon three different tests is described. This has permitted the assessment and
the differentiation of three major droughts that struck West Africa in the 20th century. The findings confirm the O-dimensional
model proposed by DemAREE and Nicouis (1990) which describes the behaviour of the Sahelian annual rainfall amounts.

KEY WORDS: Sahelian drought — Abrupt change — Statistical hypothesis testing — dynamical modelling.

1. INTRODUCTION

Depuis la fin des années soixante, les séries de totaux pluviométriques annuels de la majorité des stations situées
dans les régions ouest-africaines présentent un déficit important par rapport aux moyennes établies sur de longues pério-
des de référence (ALBERGEL et al., 1984-1985; DENNETT et al,, 1985; HUTCHINSON, 1985; CHOURET et al, 1986;
DEMAREE and CHADILLY, 1988; DEMAREE, 1990). Cette sécheresse, installée maintenant depuis plus de vingt ans, per-
turbe fonciérement toutes les activités humaines (HARE, 1983; Anonyme, 1984; SIRCOULON, 1984/85, 1990).

Dans le but de mettre en évidence ce phénoméne, diverses séries régionales ont été élaborées montrant clairement
qu’une diminution importante des précipitations annuelles ou saisonniéres s’est produite durant ces 20 derniéres années
(NICHOLSON, 1983; LAMB, 1982, 1983, 1985; FARMER et WIGLEY, 1985; 0J0, 1987; LAMB et PEPPLER, 1990). Plu-
sieurs analyses spatio-temporelles des pluies au Sahel ont également été effectuées (GREGORY, 1982, 1983 ; BELTRANDO,
1989).

De nombreux auteurs ont tenté de décrire et de comprendre les mécanismes régissant les pluies dans cette partie
du monde (CHARNEY, 1975; TANAKA et al., 1975; KIDSON, 1977; KRAUS, 1977; LAMB, 1978, 1983; LOUGH, 1980;
MOTHA et al., 1980; FOLLAND et al, 1986; NICHOLSON, 1990). Dans cette perspective, JANOWIAK (1988) a décrit
différentes caractéristiques associées au comportement des hauteurs de précipitations annuelles au Sahel, et N1CHOLSON
(1981) distingue cing types d’anomalies d’écarts par rapport 4 la moyenne des séries, présentant des configurations
spatiales fort différentes.

(1) Section hydrologie, Institut royal météorologique de Belgique, 3, avenue Circulaire, B-1180 Bruxelles.
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Dans un article de synthése récent, DRUYAN (1989) en arrive a la conclusion que, malgré un effort scientifique
considérable, une faible proportion des mécanismes affectant les précipitations sahéliennes est bien comprise aujourd’hui
et qu’il s’avére nécessaire de tenir compte d’influences a grandes échelles dans ces régions.

Actuellement, la non-stationnarité de ces séries semble bien établie (SNIJDERS, 1983, 1986; CARBONNEL et HUBERT,
1985; HUBERT et CARBONNEL, 1987 ; CARBONNEL, HUBERT et CHAOUCHE, 1987; DEMAREE et CHADILLY, 1988; HUBERT,
CARBONNEL et CHAOUCHE, 1989). HUBERT et CARBONNEL (1987) analysent 42 séries provenant de stations recouvrant
I’ensemble du Sahel & partir de la procédure de LEE et HEGHINIAN (1977), et ils montrent qu'un changement généra-
lisé de moyenne s’est produit 4 la fin des années soixante. Cette non-stationnarité semble se traduire plutét par un
changement abrupt de moyenne au. sein des séries que par une variation lisse — croissante ou décroissante — des
valeurs prises par les événements qui la constituent (DEMAREE et NICOLIS, 1990). Dans leur article, DEMAREE et NICO-
LIS modélisent le comportement des hauteurs de précipitations annuelles & Kaédi (Mauritanie) en utilisant un modéle
dynamique non-linéaire contenant deux états stationnaires stables correspondant i I’état pluvieux et a I’état de séche-
resse qui y sont observés.

SIRCOULON (1976 a, b) montre, également, que les trois grandes sécheresses météorologiques, caraciérisées par
des déficits en précipitations qui se sont produites au cours du XX¢ siécle, présentent une intensité et une structure
spatiale qualitativement différentes. Pour plus de facilité, il a donné 4 chacune d’entre elles un nom rappelant les pério-
des pendant lesquelles elles ont sévi: les sécheresses dites de «1913», de «1940» et de «1968». Nous garderons
par la suite la nomenclature qu’il a adopté.

La premiére, bien qu’un manque dramatique de données se soit fait sentir pendant qu’elle sévissait, semble avoir
été d’une extension spatiale et d’une intensité trés importantes (GROVE, 1973; BERAN et RODIER, 1985). La seconde
et la troisiéme sont beaucoup mieux connues, car le nombre de stations en activité, recouvrant de maniére plus homo-
géne le Sahel, y a éié considérablement plus grand. Les caraciéristiques de la derniére en date, en 'occurrence sa
rigueur et son extension spatiale, sont fortement analogues a celles de la sécheresse dite de «1913» (SIRCOULON, 1976
b; BOWDEN et al., 1981). Ce qui conduit, tout naturellement, i supposer qu’elles doivent étre du méme type, tandis
que la seconde, constituée d’années alternées fort séches et fort pluvieuses, semble avoir été la moins intense des trois.
Ceci permet de soupgonner que les sécheresses de «1913» et «1968» correspondent 3 un régime pluviométrique global
radicalement différent de ce qu'on a appelé «régime normal» — et ce pour des raisons humaines et politiques liées
a ’abondance relative en pluie de la période 1950-1967 — ou «pluvieux». La sécheresse de «1940» a plutdt di étre
la conséquence d’un phénoméne de moindre échelle.

Le but de ce travail est de montrer que d’une part, plusieurs sécheresses de types différents peuvent se produire
dans les régions sahéliennes et, d’autre part, de valider qualitativement les résultats du modeéle stochastique construit
par DEMAREE and NICOLIS (1990). Pour cela, dix séries de hauteurs de précipitations annuelles vont étre analysées,
en utilisant une nouvelle procédure statistique basée sur trois tests: le test de Mann-Kendall (SNEYERS, 1975), le test
de LOMBARD (1988) et celui de PETTITT (1979). La seconde section de ce travail sera consacrée & la présentation
des données, la troisitme 3 une description de la méthode statistique utilisée, la quatridme aux résultats obtenus et
la cinqui¢me aux conclusions.

2. LES DONNEES

Les données utilisées proviennent de dix stations de I’Afrique de I'Ouest. Celles-ci ont été choisies car elles posse-
dent des séries chronologiques parmi les plus longues et les plus complétes de cette région.

Elles se répartissent comme suit: Kaédi est située en Mauritanie, Saint-Louis au Sénégal, Banjul en Gambie, et
les stations de Kayes, Tombouctou, Mopti, Ségou, Nioro du Sahel, Bougouni et Sikasso au Mali (fig. 1). Les séries de
données sont représentées a la figure 2 sous forme d’écarts normalisés par rapport 4 la moyenne de chacune d’elles.
Certaines lacunes sont & déplorer au sein de ces différentes séries, et ce notamment lors de la premiére guerre mon-
diale, durant laquelle la plupart des stations en Afrique de 1’Ouest se sont arrétées de fonctionner. Cet arrét est d’autant
plus dommageable qu’il recouvre la sécheresse dite de «1913».

La majorité de ces données proviennent des publications de SIRCOULON (1976a) et de CHOURET et al. (1986).
Elles ont été complétées par les données récentes compilées par I’Agrhymet & Niamey (Niger), ou fournies par 1’Asecna
4 Nouakchott (Mauritanie). Les caractéristiques les concernant sont rassemblées au tableau I.

Nous supposerons, par la suite, que ’ensemble de ces séries annuelles ne contient aucune hétérogénéité d’origine

humaine, comme par exemple, un changement de position de la station ou bien un changement d’instrument ou bien
encore, une modification de la méthode d’observation.
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Fic.1. — Carte de situation des stations d’ott proviennent les séries analysées.
TABLEAU I
Ensemble des caractéristiques des stations analysées dans ce travail.
Station Latitude N Longitude W Pays Période de réfé-
rence
Banjul 13.28 1634 Gambie 1886-1988
Bougouni 11.25 720 Mali 1921-1988
Kaédi 16.13 1352 Mauritanie 1905-1988
Kayes 14.26 1126 Mali 1896-1988
Mopti 1431 4.06 Mali 1922-1988
Nioro du Sahel 15.14 936 Mali 1919-1988
Saint-Louis 16.03 16.27 Sénégal 1854-1988
Ségou B34 6.09 Mali 1907-1988
Sikasso 1121 541 Mali 1909-1988
Tombouctou 16.43 3.00 Mali 1897-1988
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FIG. 2. — Données présentées sous forme d’écarts normalisés par rapport 3 la moyenne pour ’ensemble des séries étudiées.

3. TESTS ET METHODE D’ANALYSE UTILISES

La procédure suivie se fonde sur le désir de metire en évidence la non-stationnarité des séries pluviométriques
annuelles abordées; ou en d’autres termes, d’isoler les sécheresses dont les événements proviennent d’une population
significativement différente de celle qui régit I'état «pluvieux».

Dans ce but, trois tests ont essentiellement, été utilisés. Le premier, celui de Mann-Kendall, permet de déceler
I’existence d’une unique tendance globale au sein de la série analysée. Son utilisation progressive — procédure proposée
par SNEYERS (1975) — dans le sens direct et rétrograde, permet de mettre & jour des groupements de petites ou de
grandes valeurs, ou bien encore une croissance ou une décroissance des valeurs prises par les événements successifs.
Le second, le test de LOMBARD (1988), permet d’évaluer le nombre de changements de moyenne significatifs au sein
d’une série. Le troisitme, le test de PETTITT (1979), est par contre, capable d’estimer la position d’'un changement
de moyenne dans une série ou une sous-série, mais sans pouvoir en isoler plus d’un.

Ces trois tests sont non-paramétriques, c’est-a-dire qu’ils ne formulent aucune hypothése sur la forme de la fonc-
tion de distribution des événements qui constituent la série.
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LE TEST DE MANN-KENDALL

Soit x;, ..., Xy une séquence de données. A chaque x; est associé un nombre n; comptabilisant les éléments x;
tel que i > j et x; > x;.
La statistique s’écrit alors:

T
i=1

Celle-ci, sous I'hypothése nulle de I’absence de tendance, suit, pour T large, une loi de répartition normale de
moyenne et de variance:

(T — 1)
E() — 2
var(ty = T(T — 17)2(2T+ 5) 3)
Sa forme réduite est alors:
U t - By (4)

v var(t)

Dés lors, pour des amplitudes importantes de la statistique réduite, ’hypothése nulle sera rejetée. A cette statisti-
que est associée une probabilité de signification, celle de détecter une tendance alors qu’il n’en existe pas.

L’application progressive du test, décrite par SNEYERS (1975), permet de déterminer de maniére détaillée les périodes
ol des groupes de valeurs supérieures ou inférieures & la moyenne apparaissent.

LE TEST DE LOMBARD

Soit Xy, ..., X7 une séquence de variables aléatoires indépendantes, dont les fonctions de distribution sont F(x
1 T q pen 1

- my), ..., Fxp — mp) ol my, ..., my sont les moyennes des variables. L’hypothése nulle de ce test est de supposer

que les T moyennes sont égales:

HO: m; = .. = Iy (5)

Ce test admet différentes hypothéses alternatives, selon qu’un ou plusieurs changements de moyenne apparaissent au
sein de la série.

Le point de départ du test est de considérer la série de sommes cumulées des écarts normalisés par rapport a
la moyenne de la séquence initiale de données (CUSUM):

_i t ( _ )
Ugp=Tz253x M- HD (6)
i=1 (o2}
oll Wy est la moyenne et Op est 'écart-type de la série. On pose Uy ¢ = 0.

Cette CUSUM posseéde une propriété trés remarquable: elle présente des augmentations et des diminutions impor-
tantes si des changements de moyenne existent dans la série.

Par conséquent, LOMBARD (1988) propose de développer cette CUSUM en série de FOURIER, aprés en avoir construit
une version continue Bq(y) telle que:

Bry) = U, (7)
avecy = tTett = 0, ..., T.
En tenant compte du fait que By(0) = Bp(l) = 0, la série de Fourier s’écrit:
L 1
Py . (kym)
_ 923 2 (ly 8
Br(y) 2 k2=1 k, T Sin ) 8
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N

ol,
L +oo
Zk,T = 22 kn / BT(U) sin(kuTl:) du (9)
On peut déduire une version discréte de Z, 1, pour T large:

1

— T _— .
Zur = (2)2 5 cos(in B2 D) b6 = M) (10)

’ T i=1 2T Ot

Par conséquent, la CUSUM est représentée par une somme de termes sinusoidaux, dont les coefficients ont chacun
une amplitude aléatoire.

Si k transitions, entre deux moyennes différentes, apparaissent au sein de la série, le coefficient de plus grande
amplitude sera Z; p. Dés lors, déterminer le nombre de changements de moyenne consiste simplement, & isoler ce coef-
ficient. Mais, il faut encore décider si celui-ci ne posséde pas une amplitude compatible avec des valeurs que pourraient
engendrer une série de moyenne constante.

Sous I’hypothése nulle de I'absence de changements de moyenne, la probabilité pour que le maximum des valeurs
des n Z, 1 considérés soit plus grand qu’un certain seuil I'(Z 0), pour T large, est:

Pimax [Ziof > T | H) = 1 - @ F@D - 1 "

ou Fi est la fonction de distribution normale de moyenne O et de variance 1. H, indique que l'on considére ceite
probabilité sous I’hypothése nulle d’égalité des moyennes.

Deés lors, la décision d’accepter ou de rejeter Hy dépendra du fait que la probabilité, donnée par ’équation 11,
est supérieure ou inférieure a un certain niveau de confiance  choisi a priori.

Le nombre n de coefficients doit évidemment &tre plus petit que T, sous peine de perdre toute signification physi-
que. Le choix de ce dernier est arbitraire et dépend du nombre de changements auquel on s’attend.

Il faut noter que ce test ne permet de détecter que des changements alternés de moyenne. De plus, il n’est pas
en mesure de situer ni I'endroit ou il a eu lieu, ni d’estimer sa magnitude.

LE TEST DE PETTITT

Le troisitme, le test de Pettitt, fournit la possibilité de déterminer ’endroit ol se situe un unique changement
de population au sein de la série, dans le cas ol celui-ci se traduit par une variation de moyenne (PETTITT, 1979;
BUISHAND, 1982, 1984).

Soit Xy, ..., X ..., X7, une séquence d’événements aléatoires. Celle-ci présente un changement de population en
t si I'ensemble des événements x;, ..., X, possédent une fonction de distribution F1(x) de moyenne significativement
différente de celle de F2(x) correspondant a la séquence x, | 1, ..., X1. Nous cherchons par conséquent, a vérifier I’hypo-
theése nulle de I'absence de changement de comportement de la variable.

3

La statistique associée a ce test s’écrit:
q

Ky = max |U
v = max Ul (12)
o,
t T
Ur =X I sgnlx; — x) (13)
’ =1 j=i+l
sgn est égal & 1 si le signe de la différence entre les deux valeurs mises entre parenthéses est positif, — 1 s’il est

négatif et 0 si x; et x; sont identiques. Si 'on ne considére qu'un changement dans une direction (positif ou négatif),
elle s’écrit:

Ki = max U, r (14)
ou,
Kr = —min Uyq 15)

Dés lors, K7 et K7 seront grand si respectivement, < F1(x) > < < F2(x) > ousi < Flx) > > < F2(x) >,
ou < > est la moyenne d’ensemble.
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De plus, le test de Pettitt détermine la probabilité approximative de signification associée aux diverses statistiques:
probabilité de détecter un changement de moyenne alors qu’il n’y en a pas au sein de la série. Ceci permet donc,
A un certain niveau de confiance, d’estimer si un changement de population a effectivement eu lieu, Il est & noter
que les seuils critiques approximatifs du test, basés sur l'expression asymptotique de la distribution de Kolmogorov-
Smirnov, sont mal adaptés lorsque de petits échantillons (~ 20) sont considérés (SNIIDERS, 1984). Dans cet article,
la longueur minimale des séries est de ’ordre de 60. Dés lors I'expression proposée par Pettitt a été maintenue.

METHODOLOGIE

La procédure d’analyse des dix séries de données, utilisant ces trois tests statistiques, se déroulera en trois étapes:

— le test de Mann-Kendall sera d’abord appliqué; il permetira de déterminer si une tendance générale apparait
au sein de celles-ci;

— puisque ce premier test est peu approprié lorsque plusieurs changements apparaissent, le test de Lombard sera
utilisé de telle maniére a estimer leur nombre;

— ensuite, un découpage judicieux de la série initiale en un certain nombre de sous-séries, égal au nombre de
‘changements, sera effectué. Sur chacune de ces derniéres, le test de Pettitt donnera, alors, ’endroit présumé du chan-
gement. On procédera i ce découpage, en analysant de maniére détaillée la CUSUM.

4. RESULTATS

APPLICATION DES TESTS AUX SERIES

Le test de Mann-Kendall permet de mettre en évidence une tendance décroissante significative au niveau 5% a
la fin de I’ensemble des séries étudiées (tabl. II), & I’exception de celle de Kayes. Ce dernier résultat, en désaccord
avec les autres, est dii au fait que les deux changements de moyenne, apparaissant au sein de cette série, se compen-
sent mutuellement au niveau de la statistique du test. Quatre applications directes et rétrogrades du test sur les séries
des stations de Banjul, Tombouctou, Kayes et Saint-Louis sont rassemblées a la figure 3. Les lignes horizontales pointil-
lées délimitent les seuils critiques du test au niveau de signification de 5%. On peut également, observer sur ces graphi-
ques des variations importantes positives ou négatives de la statistique indiquant la présence de périodes fort pluvieuses
ou fort séches. Cette caractéristique peut étre l'indice de la présence de plusieurs changements de moyenne entre diffé-
rents états stationnaires.

TABLEAU 1T
Résultats du test de Mann-Kendall sur I’ensemble des séries.
Station Statistique du test de Mann- Probabilité de signification
Kendall
Banjul 40863 0.00004
Bougouni -2.5207 0.01171
Kaédi 43821 0.00001
Kayes -1.0658 0.28654
Mopti -2.6453 0.00816
Nioro du Sahel -4.6098 < 0.00001
Saint-Louis -35343 0.00041
Ségou ~1.9620 0.04977
Sikasso -3.7426 0.00018
Tombouctou -29417 0.00326
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FiG.3. — Test de tendance de Mann-Kendall appliqué aux séries de Saint-Louis, Tombouctou, Banjul et Kayes.

Dans le but de voir si plusieurs changements apparaissent dans les séries, elles ont été soumises au test de Lom-
bard. Le test a été appliqué deux fois sur chaque série, en prenant un nombre différent de coefficients dans la série
de Fourier de la CUSUM: 10 et 30. Le choix de 10 coefficients est suffisant, si on s’attend a observer trois sécheresses
au sein des séries étudiées. Mais il est utile d’appliquer le test avec un plus grand nombre de coefficients, de telle

maniére & vérifier si les modes les plus significatifs n’ont pas été omis. Les conclusions ne changent pas si on utilise
30 coefficients; seul le niveau de confiance associé varie.

Sur I'ensemble des séries, le test donne un ou deux changements significatifs. Les valeurs de la probabilité de
signification associée & la statistique sont reprises au tableau IIl. Les séries de Banjul, Kaédi, Bougouni, Sikasso et Nioro
du Sahel semblent ne posséder qu'un unique changement. Tandis que pour celles de Tombouctou, Ségou, Mopti, Kayes
et Saint-Louis, le test évalue le nombre de changements i deux.

Ces résultats sont assez surprenants car 'on s’attendrait plutdt & ce que deux ou trois sécheresses apparaissent
dans les séries, c’est-a-dire quatre ou cing changements de moyenne. Ceci peut se comprendre de la maniére suivante:
le test de Lombard est construit pour détecter des changements de moyenne alternés placés a intervalles de temps
relativement réguliers, or les périodes de sécheresses au Sahel ont des durées fort variables, ce qui implique qu’il ris-
que «d’oublier» certaines d’entre elles (VANNITSEM et NICOLIS, 1991).

Selon la méthodologie proposée, les séries, pour lesquelles deux changements ont été décelés, peuvent étre cou-
pées en deux sous-séries disjointes bien choisies, de telle manitre a pouvoir les faire apparaitre. Ce découpage a été
effectué en tenant compte du comportement de la CUSUM des séries: chaque extrémum important apparaissant dans
la CUSUM peut étre l'indice de la présence d’une transition d’un état sec vers un état pluvieux ou linverse. Ensuite,
ces sous-séries ont été analysées A partir du test de Pettitt.
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TABLEAU 111
Résultats du test de Lombard sur ’ensemble des séries étudiées.

Station Nombre estimé de Probabilité de signification
chan.g::::r:;est de Nb. de coefficients

30 10
Banjul 1 0.0026 0.0009
Bougouni 1 0.2108 0.0760
Kaédi 1 0.0063 0.0021
Kayes 2 0.0244 0.0082
Mopti 2 0.1192 0.0414
Nioro du sahel 1 0.0010 -+ 0.0003
Saint-Louis 2 0.0862 0.0296
Ségou 2 0.1898 0.0678
Sikasso 1 0.0230 0.0077
Tombouctou 2 0.0092 0.0031

La figure 4 montre un exemple d’une telle procédure effectuée sur la série de Kayes. Sa CUSUM (fig. 4A) contient
six extréma principaux dont cinq fort rapprochés avant 1953 et seulement un aprés. Dés lors, cette date constitue 1’'une
des possibilités de découpage de la série, permettant d’isoler le dernier changement de moyenne. Les cinq autres extréma,
trés proches les uns des autres, sont plus difficiles & isoler. L’application du test de Pettitt (fig. 4B) sur la sous-série
allant de 1896 a 1953, montre clairement la présence d’un changement en 1931-1932. Sur celle débutant en 1954
et se terminant en 1988 (fig. 4C), le test conclut & l'existence d’un changement en 1967-1968. Sur ces deux figures
4B et 4C, les lignes pointillées correspondent aux seuils de signification de la statistique Ky du test. La probabilité
associée a ces seuils est indiquée en ordonnée a droite du graphique. Mais, il est évident au vu du graphique 4B,
que la détection aurait pu se produire en 1942-1943. Cette incertitude peut étre levée si ’on admet que la sécheresse
a di sévir dans cette région pendant la premiére guerre mondiale. Par conséquent, 1931-1932 semble étre la date
du changement la plus vraisemblable.

Le caractére abrupt de ces changements de moyenne se déduit du comportement de la statistique du test de Pet-
titt: celle-ci présente, sur la majorité des séries, un pic trés prononcé indiquant par la que le changement s’est déroulé
durant un court laps de temps. Un bon exemple est donné a la figure 4C montrant la forme de la statistique U, 7
du test de Pettitt appliqué a la série de Kayes. On peut y observer un pic acéré aux alentours de la date du change-
ment: ceci permet de conclure que la transition vers une fonction de distribution de moyenne inférieure a été abrupte.

Le tableau IV rassemble les valeurs des statistiques Ky du test de Pettitt, associées aux sous-séries envisagées.
Les probabilités de signification y sont également incluses.

Pour les stations de Mopti, Ségou et Tombouctou, le premier changement abrupt, allant dans le sens d’un accrois-
sement (+) de la moyenne, est détecté vers la fin des années quarante et le second indicatif d’'une décroissance ( —)
de la moyenne a la fin des années soixante. Tandis que, pour Saint-Louis, le premier (+) se situe aux environs de
1915, et le second (—) a la fin des années soixante.

Sur les autres séries, 'unique changement abrupt (—) décelé par le test de Lombard est, dans la majorité des
cas, localisé a la fin des années soixante.

DISCUSSION

Il est clair que, comme l'ont déja montré, amplement, d’autres travaux (SNIJDERS, 1983, 1986; ALBERGEL et al.,
1984-1985; HUBERT et CARBONNEL, 1987 ; DEMAREE et CHADILLY, 1988), une décroissance significative des hauteurs
de précipitations annuelles s’est produite a la fin des années soixante sur I'ensemble de la région ouest-sahélienne.
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FIG. 4. — Test de Pettitt appliqué aux deux sous-séries de la station de Kayes allant de 1896 a 1953 et de 1954 a 1988.
Les lignes pointillées des figures 4B et 4C correspondent aux valeurs de la statistique pour lesquelles la probabilité d’avoir
un changement de moyenne est de 10%, 5% et 1%.

Les résultats, obtenus en utilisant la procédure décrite plus haut, sont en bon accord avec ceux obtenus par H UBERT
et CARBONNEL (1987) (tabl. V). En effet, pour les séries de Banjul, Bougouni, Nioro du Sahel, Saint-Louis et Tom-

X

bouctou, les années de changement estimées & partir de la méthode de Lee et Heghinian, que ces auteurs ont utilisée,
sont identiques 3 celles obtenues a partir du test de Peittitt. Elles ne different que d’un an dans le cas de Kayes et
Mopti, et de trois & Ségou. En ce qui concerne Sikasso, le test de Pettitt détecte un changement abrupt en 1959-1960,
alors que la procédure de Lee et Heghinian le situe en 1935. La premiére estimation est en meilleur accord avec
les résuliats obtenus sur les autres séries. Ce résultat est essentiellement dii au fait que les données utilisées dans le
présent travail se prolongent au moins jusqu'en 1988, et que la plupart des années qui ont suivi 1984, date 3 laquelle
se termine la majorité des séries utilisées par HUBERT et CARBONNEL, présentent un déficit par rapport i la moyenne

de la série.

L’accroissement (fig. 5A) décelé a la fin des années quarante, indicatif de la présence des sécheresses de «1913»
et «1940» qui ont précédé, apparait uniquement, que sur trois des séries étudiées: Tombouctou, Ségou et Mopti. Si
I’on se penche sur le graphique de la statistique du test de Pettitt (fig. 5A) construit pour la série de Tombouctou
(1897-1954), on constate clairement que deux minima locaux apparaissent sur celui-ci en 1923 et 1942, donnant ainsi
une indication qualitative de Pexistence de plusieurs périodes pluvieuses et séches. Statistiquement parlant, il est assez
difficile de discerner I'importance de l'une et de l'autre.

Les deux régions de Kayes et de Saint-Louis semblent par contre, avoir subi une augmentation des précipitations
plus t6t, révélant ainsi uniquement, la présence de la sécheresse de «1913». La station de Kayes présente, comme
nous I’avons déja constaté, la méme particularité que celle de Tombouctou. On décéle, également, la présence de plu-
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TABLEAU IV
Application du test de Pettitt sur les séries ou les sous-séries construites dans le but de mettre en évidence les changements de moyenne.

Station Sous-serics Endroit du Probabilité de
changement signification
(test de Pettitt)
Banjul 1886-1988 1967-1968 0.00072
Bougouni 1921-1990 1964-1965 0.00343
Katdi 1904-1990 1967-1968 0.00001
Kayes 1896-1953 1931-1932 0.02668
1954-1988 1967-1968 0.00260
Mopti 1922-1959 1949-1950 0.08116
1960-1988 1971-1972 0.01348
Nioro du Sahel 1919-1988 1966-1967 0.00001
Saint-Louis 1854-1936 1915-1916 0.09574
1937-1988 1969-1970 0.00176
Ségou 1907-1957 1949-1950 0.16017
1958-1988 1970-1971 0.01534
Sikasso 1909-1988 1959-1960 0.00409
Tombouctou 1897-1954 1942-1943 0.07369
1955-1988 1964-1965 0.01638
TABLEAU V

Comparaison des années de changement estimées & partir de la méthode de Lee et Heghinian (HUBERT et CARBONNEL, 1987)
avec celles qui ont été obtenues en utilisant la méthode proposée dans le présent travail.

Station Méthode de Hubert et Méthode de Vannitsem ct
Carbonnel (1987) Demarée
Banjul 1967 1967-1968
Bougouni 1964 1964-1965
Kaédi non-étudiée 1967-1968
Kayes 1966 1967-1968
Mopti 1972 1971-1972
Nioro du Sahel 1966 1966-1967
Saint-Louis 1969 1969-1970
Ségou 1967 1970-1971
Sikasso 1935 1959-1960
Tombouctou 1964 1964-1965
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FIG. 5. — Test de Pettitt appliqué aux deux sous-séries de Tombouctou allant de 1887 a 1956 et de 1957 a 1988.
Les seuils de probabilité sont définis comme sur les figures 4B et 4C.

sieurs extréma sur le graphique du test de Pettitt (fig. SA et 5B) permettant de soupconner plusieurs périodes pluvieuses
et séches. La conclusion du test de Pettitt sur la série de Kayes, fort différente de celle obtenue sur les séries de
Tombouctou, Mopti et Ségou, semble dii au fait que, d’une part, la sécheresse de «1940» a été moins importante
dans cette région et que, d’autre part, celle dite de «1913» s’est prolongée jusqu’en 1931.

Le cas de la station de Saint-Louis est plus complexe, car au vu du graphique de la CUSUM (fig. 6A), on s’aiten-

Y

drait plutét a trouver trois changements de moyenne, deux délimitant la sécheresse de «1913» et un a la fin des
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FIG. 6. — Graphiques de la somme cumulée des écarts par rapport & la moyenne des séries de Saint-Louis, Banjul et Kaédi.
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années soixante. Or le test de Lombard n’en détecte que deux. Ceci peut s’expliquer par le fait qu’une période trés
pluvieuse suit la sécheresse de «1913» (fig. 2), masquant ainsi la présence du premier des deux changements de moyenne
situés de part et d’autre de cette derniére.

Alors que pour les stations de Mopti, Ségou et Tombouctou le test de Pettitt met en évidence I'effet cumulé des
deux sécheresses, pour les stations de Kayes et Saint-Louis, il ne détecte que la sécheresse de «1913». Ceci semble
indiquer que l'extréme ouest de la région étudiée a été peu touchée par celle de «1940». La forme du graphique
des sommes cumulées des stations de Banjul et Kaédi (fig. 6B et 6C) confirme ce résultat car aucun extrémum pro-
noncé n’apparait aux alentours de 1940.

Différentes sécheresses

Les résultats précédents suggérent, que la sécheresse de «1968» apparaft dans toute la région ouest-sahélienne
étudiée. Par contre, celle de «1940» ne semble pas avoir touché l'extréme ouest de cette région.

La premiére sécheresse, celle de «1913», a été difficile a4 analyser, car un sérieux manque de données touche
la majorité des séries durant cette période. Néanmoins, elle a été détectée sur deux séries: Saint-Louis et Kayes. Cepen-
dant, on la retrouve en partie ou en totalit¢ dans la plupart des séries. Celle de Banjul est un exemple représentatif
de ces séries dans lesquelles elle apparait sans avoir pu étre détectée. Son existence sur cette derniére est confirmée
par les résultats obtenus a partir du test de Lombard. En effet, le troisitme coefficient de la série de Fourier de la
CUSUM a presque la méme magnitude que le premier, qui nous a indiqué la présence d’un unique changement (tabl. VI).
Ceci permet de soupconner que deux autres changements ont eu lieu, mais durant un laps de temps trop court pour
étre détectés de maniére significative. Le test de Lombard garde en mémoire la premiére sécheresse.

TABLEAU VI
Valeurs des coefficients de la série de Fourier de la CUSUM (test de Lombard) obtenues sur la série de Banjul.
La premiére ligne contient le numéro du coefficient et la seconde la valeur correspondante.

num, 1 2 3 4 5 6 7 8

val. 3.92 -1.80 30 0.16 135 -0.17 -1.80 -0.68

Cette derniére, caractérisée par une grande extension spatiale, présente donc, une trés forte ressemblance avec
celle de «1968». Pour 'ensemble de ces stations, on peut observer sa briéveté en comparaison de celle de «1968»,
comme le montre le résultat du test de Lombard sur la série de Banjul

La sécheresse de «1940» a été également, de trés courte durée. Pour s’en convaincre, il suffit de remarquer
que, sur les séries ol elle apparait, le nombre d’années de la décennie 1940, présentant un déficit par rapport a la
moyenne, est de 'ordre de cing.

Confirmation du modéle & deux états stationnaires stables construit par DEMAREE et NICOLIS (1990)

Ces diverses caractéristiques confirment les résultats du modéle dynamique 4 O dimension (sans dimension d’espace),
construit par DEMAREE et NICOLIS (1990) en partant des données pluviométriques de Kaédi. Ce modéle part du postu-
lat que la variable (les hauteurs de précipitations annuelles) est un processus Markovien dont I’équation d’évolution est
la suivante:

&g )+ FO) (16)
dt

ou f(x, A) est la partie déterministe et F(t) la partie stochastique de 1’équation, et A est un ensemble de paramétres
dont dépend I’évolution de la variable.

Dans le cas qui nous intéresse de deux populations de moyennes différentes, une fonction f(x, A) cubique suffit.
Elle donne en effet, naissance & deux états stationnaires stables. Dés lors, elle se réécrit:

%z—x3+kx2—ux+v+F(t) a7

ol A, WL, v sont des paramétres et F(1) est un bruit blanc tel que:

<FH > =0 (18)
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et,
< FOFE) > = ¢t — t) (19)

oti q® est la variance du bruit et 8(t — t’) un delta de Dirac.
La variable t est un temps adimensionnel relié au temps réel tg par la relation suivante:
t
g = — (20)
0]

X

Une autre fonction peut étre construite i particr de la partie déterministe de I’équation (16):
Ux) = —/. (&, Mdg @1

Cette fonction, dite fonction potentielle, est intéressante, car elle permet de voir rapidement quels sont les états
stationnaires stables et instables de ’équation (17): si U”(x,) > 0, x, est stable et inversement si U”(X,)) < O.

La théorie permet également, d’évaluer les moments du temps de résidence de la variable autour de ses états
stationnaires stables a et ¢ (GARDINER, 1985; DEMAREE et NICOLIS, 1990).

Comme exemple, le modéle a été construit pour la série de Banjul. Connaissant les moyennes des deux périodes,
I'une «humide» et I'autre «séche», allant respectivement de 1886 a4 1967 et de 1968 a 1988, il est possible de déduire
tous les paramétres du modéle A, U, v et g2, et de construire la fonction Ufx) (fig. 7).
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FIG. 7. — Potentiel construit & partir des moyennes et variances des deux états isolés pour la série de la station de Banjul.

Les valeurs des trois premiers moments du temps nécessaire a la variable, partant de a ou de ¢, pour arriver
a D’état intermédiaire instable b sont rassemblés au tableau VII. Ces valeurs sont données, i gauche, en unités adimen-
sionnelles et, & droite, en années. Elles ont été obtenues en estimant la valeur du paramétre ® qui apparait dans I'équation
(20). En linéarisant 1’équation (17) autour de chacun des états d’équilibre, on obtient un temps caractéristique de retour
de la variable vers celui-ci égal a:
1

T 22

Tx

ol x, est 'un des états stationnaires stables.

La valeur de 7,, a été tirée d’une étude effectuée par KRAUS (1977), qui montre que des persistances de 1’ordre
de 10 ans existent au Sahel. L’estimation de ® est alors de I'ordre de 1,5. Notons que le temps moyen d’arrivée a
’état b doit encore &tre multiplié par deux si on désire obtenir le temps moyen de transition de a vers ¢ (= temps
moyen de résidence autour de chacun des états stationnaires stables).
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TABLEAU VII
Valeurs des trois premiers moments du temps de passage des états stationnaires a et ¢ vers b pour la station de Banjul.
T, T2 et T3 sont, respectivement, le temps moyen, 'écart-type et la dissymétrie du temps de transition.

Moments en unités Moments exprimés en années
adimensionnelles
Tew 4974 3316
T2 6.063 4042
T3, 8.101 5.401
Tew 4034 2.689
T2 5333 3555
T3ew 7288 4859

Pour Banjul, le temps de passage de a 4 b (tabl. VII) présente un écart-type du méme ordre de grandeur que
sa moyenne. Ceci suggére qu’il est sujet 4 une trés grande variabilité. De plus, il apparait que la variable passe plus
de temps autour de I’état «sec», et que par conséquent, celui-ci sera le plus persistant. Ce comportement est tout a
fait similaire a celui que DEMAREE et NICOLIS ont mis en évidence pour Kaédi.

Cette caractéristique est confirmée qualitativement, par les résultats de la section (3a). En effet, il a été démontré
que les trois sécheresses de «1913», «1940» et «1968» font partie d’une population significativement différente de
celle qui régit ’état dit «pluvieux», et que leur durée est fort variable: les deux premiéres sont plus courtes que celle
de «1968» d’un facteur deux. Ceci nous indique que le temps de persistance des sécheresses est trés variable.

5. CONCLUSIONS

SIRCOULON (1976 a, b) a montré que la sécheresse au Sahel pouvait éire de différents types. C’est ce que nous
avons essayé de confirmer, en utilisant une procédure statistique basée sur trois tests différents. Celle-ci nous a permis
d’isoler I’ensemble des sécheresses, qui se sont produites dans cette région depuis le début du siécle. Les résultats
obtenus aménent aux conclusions suivantes:

— Textension spatiale des trois sécheresses est fort différente. La premiére, de «1913», et la troisiéme, de «1968»
s’étendent 4 1’ensemble de la région que nous avons étudiée. Tandis que celle de «1940» ne semble pas avoir eu
d’influence sur une large bande cétitre, ol se trouvent les stations de Banjul, Saint-Louis et Kaédi. Les deux sécheres-
ses de «1913» et de «1968», tout a fait comparables du point de vue de leurs caractéristiques spatiales, sont vraisem-
blablement dues 4 un changement atmosphérique global affectant I’ensemble du Sahel comme le suggérent HUBERT
et CARBONNEL (1987) pour celle de «1968». Par contre la sécheresse de «1940» semble avoir eu pour origine une
perturbation locale n’ayant touché que certaines régions de I’Afrique de I’Ouest. Dés lors, il est clair que les études
futures des mécanismes induisant les sécheresses devraient tenir compte de cette différence;

— tout comme dans le cas de la station de Kaédi étudiée par DEMAREE et NICOLIS (1990), le modeéle stochasti-
que indique que les sécheresses que I'on connait au Sahel, sont des phénoménes apériodiques récurrents qui en moyenne,
sont plus persistants que les périodes fort pluvieuses qui s’y sont déroulées;

— la variabilité de la durée des trois sécheresses, dites de «1913», «1940» et de «1968», permet de valider
ce modéle pour lequel le temps de résidence autour des deux états stationnaires stables est fort variable.

La procédure qui a été employée dans ce travail, dont les résultats confirment ceux de HUBERT et CARBONNEL
(1987), permet de détecter plusieurs changements de moyenne au sein d’une série et est assez simple & implémenter.
Celle-ci pourrait donc, aisément étre utilisée sur des séries chronologiques présentant ce méme type de comportement.
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