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Il 

ARTICLES 

LA MESURE DU RISQUE SYSTÉMATIQUE DES ACTIONS 
UNE APPROCHE EFFICIENTE 

Pascal DUMONTIER 
Maître assistant, École supérieure aes Affaires, Université Grenoble II (l) 

Cet article montre que les paramètres du modèle de marché estimés selon la méthode des moindres 
carrés ordinaires ne sont pas efficients dans la mesure où les termes d'erreur du modèle sont généralement 
autocorrélés et hétéroscédastiques. Ce pourrait être une des raisons pour lesquelles les mesures du risque 
systématique varient en fonction du pas retenu pour le calcul du taux de rentabilité des actions. La 
méthode des moindres carrés généralisée permet de limiter les biais liés au non respect des hypothèses 
relatives à Vutilisation des moindres carrés. Malheureusement, cette technique n'améliore que faiblement 
Vefficience du modèle. 

This paper shows that the ordinary least squares estimators of the parameters ofthe market model 
are inefficient because the error terms are generally correlated and hâve heteroscedastic variances. This 
might be the reasons why estimâtes of securities systematic risk are not invariant to the length of the 
differencing interval over which securities returns are measured. A generalized least squares estimation 
provides protection against déviations from the least squares assumptions. Unfortunatly, this technique 
improves the market model fît only slightly. 

Mots clés : actions, modèle de marché, risque systématique. 

Le modèle de marché développé par Sharpe (1963) à la suite des travaux de Markowitz (1952) 
stipule que le taux de rentabilité d'une action individuelle (ou d'un portefeuille d'actions) est une 
fonction linéaire du taux de rentabilité d'un indice de marché. Ainsi, si R* est le taux de rentabilité 
d'un titre x au cours d'une période t et Rt

m est le taux de rentabilité de l'ensemble du marché au 
cours de la même période, le modèle s'écrit : 

R? = ax + bx Rt
m + e? 
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d'Hères, 47 X 38040 Grenoble Cedex. 

Journal de la Société de statistique de Paris, tome 127, n° 3, 1986. 



162 LA MESURE DU RISQUE SYSTÉMATIQUE DES ACTIONS 

Les paramètres du modèle, ax et bx, sont propres à l'action x. Ils sont estimés selon la méthode 
des moindres carrés : 

cov(R?,RD _ J _ y R » _ b / l y » - , 
b'" var(RT) eta"" Ta** ^ 4 ¾ ^ 

Les termes d'erreur du modèle (et
x) doivent respecter les hypothèses habituelles des modèles de 

régression : 
— leur moyenne doit être nulle, E (e*) = 0, 
— leur variance doit être constante, var (e?) = var (ex) quel que soit t, 
— ils doivent être intertemporellement indépendants : 
cov (ef, e?+s) « 0 pour S =# 0. 

Plusieurs tests empiriques ont confirmé la validité du modèle. Citons en particulier ceux de 
Blume (1971) aux États-Unis et Altman, Jacquillat, Levasseur (1974) en France. Ces études ont montré 
que le pouvoir explicatif du modèle est élevé, surtout si celui-ci est appliqué à des portefeuilles plutôt 
qu'à des valeurs individuelles. Conformément à la théorie de l'évaluation des actifs financiers, le 
coefficient bx du modèle de marché — traditionnellement appelé coefficient bêta — est l'élément central 
de la gestion des portefeuilles, puisqu'il mesure le risque systématique des valeurs. En effet; le risque 
total d'une action peut se décomposer en deux éléments : d'une part le risque systématique lié aux 
facteurs qui influencent l'ensemble du marché, d'autre part le risque spécifique à l'action. Le risque 
spécifique pouvant être supprimé sous l'effet de la diversification, seul le risque systématique sera 
apprécié par le marché. Il est donc souhaitable d'avoir une estimation correcte du coefficient bêta, 
puisque ce dernier permet d'anticiper la rentabilité des valeurs et de constituer des portefeuilles 
efficients (voir Jacquillat et Solnik — 1981). 

Malheureusement, il est peu probable que la procédure habituelle d'estimation des paramètres 
du modèle de marché, la technique des moindres carrés ordinaire, soit efficace dans la mesure où 
plusieurs travaux ont montré que les résidus du modèle tendaient à être autocorrélés (voir Schwartz 
et Whitcomb — 1977 b, Copley, Cooley et Roenfeldt — 1984) et hétéroscédastiques (voir Brown 
— 1977, Belkaoui — 1977, Bertoneche — 1979, Bey et Pinches — 1980, Giacotto et Ali —1982). Dans 
ce cas, l'estimation des paramètres ax et bx obtenue selon la méthode des moindres carrés ordinaire 
n'est pas optimale puisqu'il existe dans la classe des estimateurs sans biais de bx, un estimateur de 
variance différente. 

Au cours de cette étude, nous nous proposons de vérifier le respect des hypothèses relatives à 
l'utilisation de la technique des moindres carrés ordinaire pour estimer les paramètres du modèle de 
marché, puis d'utiliser une procédure d'estimation efficiente visant à limiter les biais générés par la 
violation éventuelle de ces hypothèses. A partir d'un échantillon de cinquante actions cotées à Paris 
entre le 1er janvier 1979 et le 31 décembre 1983, nous estimerons d'abord les paramètres du modèle 
de marché selon la méthode des moindres carrés ordinaire, puis nous nous assurerons que les terrhes 
d'erreur du modèle ne sont ni autocorrélés, ni hétéroscédastiques. Si ce n'est pas le cas, nous 
rêestimerons ces paramètres en tenant compte de ces phénomènes. Plusieurs études ayant mis en 
évidence que la périodicité retenue pour le calcul des taux de rentabilité influait sur l'estimateur du 
coefficient bêta (voir Pogue et Solnik — 1974, ou Hawawini —1980), alors que théoriquement celui-ci 
devrait être invariant (voir annexe), nous répliquerons cette procédure trois fois en estimant les 
paramètres du modèle à partir de taux de rentabilité calculés avec un pas hebdomadaire, puis avec un 
pas mensuel, enfin avec un pas trimestriel. Cette triple estimation a pour but de mettre en évidence 
une périodicité optimale pour le calcul des taux de rentabilité et de déterminer dans quelle mesure une 
procédure d'estimation efficiente est susceptible d'atténuer, voir supprimer, l'effet d'intervalle sur le 
coefficient bêta (1). 

1. Les résultats détaillés peuvent être demandés à l'auteur ainsi que la liste des actions de l'échantillon. 
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PÉRIODICITÉ DES OBSERVATIONS ET PARAMÈTRES DU MODÈLE DE MARCHÉS ESTIMÉS SELON LA MÉTHODE 
DES MOINDRES CARRÉS ORDINAIRE 

Le taux de rentabilité d'un titre x au cours d'une période t (r*) est égal à : 

rf = (Pî + DJ) - PJLJ / P;L 

où P? représente le cours de ce titre à la fin de la période ( P*_! étant son cours en début de période) 
et Dx

t le dividende éventuellement servi au cours de cette période. Cours et dividendes doivent être 
corrigés de l'effet d'opérations sur le capital éventuellement réalisées par les sociétés au cours de la 
période étudiée. 

En fait, plutôt que travailler sur les cours eux-mêmes il est préférable de retenir leur logarithme 
naturel afin de supprimer le lien mis en évidence par Moore (1964) entre la variance et le niveau des 
cours : la volatilité des variations de cours est croissante avec le niveau de ces cours, prendre le 
logarithme neutralise cet effet. De plus, à la suite des tests réalisés par Fama (1965) aux États-Unis, 
plusieurs travaux, dont ceux de Daloz (1973) en France, ont montré que les lois de distribution des 
taux de rentabilité sont asymétriques et leptocurtiques. L'emploi du logarithme naturel permet 
d'obtenir des lois de distribution qui se rapprochent de la loi normale. La normalité des observations 
étant nécessaire à l'interprétation statistique de la valeur des paramètres du modèle de marché obtenus 
selon la méthode des moindres carrés, on retiendra un taux de rentabilité (RJ) égal à : 

RJ = In (P? + DJ) - In (P^) 

Les paramètres du modèle de marché estimés selon la méthode des moindres carrés ordinaire 
à partir de taux de rentabilité hebdomadaires, mensuels ou trimestriels figurent dans le tableau 1. 
L'examen de ces tableaux suggère plusieurs remarques. D'abord, contrairement à ce qui est démontré 
dans l'annexe, les coefficients de détermination et de régression sont sensibles au pas retenu pour 
le calcul des taux de rentabilité. Mais contrairement à ce qu'avaient observé Altman, Jacquillat et 
Levasseur (1974), Pogue et Solnik (1974) ou Schwartz et Whitcomb (1977a), la valeur des coefficients 
de détermination n'augmente pas systématiquement avec le pas de calcul des taux : 

Nombre de cas observés 

R2 mensuel > R2 hebdomadaire 
R2 trimestriel > R2 hebdomadaire 
R2 trimestriel > R2 mensuel 

47 (94 %) 
25 (50%) 
25 (50%) 

R2 hebdomadaire moyen : 0,24 
R2 mensuel moyen : 0,31 
R2 trimestriel moyen : 0,24 

De la même façon, si les coefficients bêta ne sont pas invariants, ils n'augmentent pas 
systématiquement avec la périodicité des taux : 

Nombre de cas observés 

bêta mensuel > bêta hebdomadaire 
bêta trimestriel > bêta hebdomadaire 
bêta trimestriel > bêta mensuel 

31 (62%) 
32 (64%) 
25 (50%) 

bêta hebdomadaire moyen : 1,01 
bêta mensuel moyen : 1,03 
bêta trimestriel moyen : 1,03 
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Afin de déterminer le degré de similitude entre les coefficients bêta, nous avons calculé le 
coefficient de corrélation entre les séries de bêta prises deux à deux. 

Coefficients de corrélation de Pearson et de Spearman 

Bêta estimé selon la méthode des moindres carrés ordinaire 

Pearson/Spearman 

pas hebdomadaire 

pas mensuel 

pas trimestriel 

pas hebdomadaire 

1/1 

0,90/0,87 

0,70/0,62 

pas mensuel 

0,90/0,87 

1/1 

0,74/0,74 

pas trimestriel 

0,70/0,62 

0,74/0,74 

1/1 

On remarque que plus les pas de calcul sont éloignés, plus les coefficients divergent. Quelques 
cas particulièrement atypiques sont à souligner. Le coefficient bêta de l'action n° 2 passe de 1,26 à 0,37 
selon que l'on retient un pas hebdomadaire ou un pas trimestriel. A l'inverse, celui de l'action n° 31 
passe de 1,45 à 2,52. Le coefficient bêta de l'action n° 11 passe de 0,85 à 0,77 et à 0,36 selon que la 
périodicité est hebdomadaire, mensuelle ou trimestrielle, alors que le bêta de l'action n° 20 passe de 
0,85 à 1,02 et à 1,25. Ces résultats sont gênants puisque, le coefficient bêta permettant d'apprécier le 
niveau du risque systématique des actions, il faut admettre que le risque systématique est fonction de 
la périodicité retenue pour le calcul des taux de rentabilité, ce qui est parfaitement aberrant et sans 
aucun fondement théorique, ou bien admettre que les estimations du coefficient bêta sont si imparfaites 
qu'elles rendent caduques l'utilisation du modèle de marché et des outils qui en sont dérivés (voir 
Dumas et Zisswiller — 1984). 

L'erreur de mesure des coefficients bêta (S.E.) augmente systématiquement avec le pas de calcul 
des taux pour devenir dangereusement élevé quand la périodicité est trimestrielle. 

S.E. 
S.E./bx 

Périodicité 

Hebdomadaire 

0,12 
11,9% 

Mensuelle 

0,20 
19,4% 

Trimestrielle 

0,43 
41,7% 

Ceci n'a rien d'étonnant puisque : 

T 

var (bx) = var (ex) / I ( R " - R?)2 

En augmentant le pas de calcul des taux, on diminue le nombre d'observations ce qui affecte 
le dénominateur de l'expression précédente, sans modifier, théoriquement tout du moins, son 
numérateur. Cela a pour conséquence d'accroître la variance de l'estimateur bx. 

L'instabilité des coefficients de détermination et de régression du modèle de marché peut 
s'expliquer par des retards dans l'ajustement des cours, certaines valeurs réagissant aux mouvements 
du marché avec un ou plusieurs jours de décalage. Ainsi, par exemple, lorsque les cotations ne se font 
pas en continu, des informations diffusées le jour j n'affecteront certains titres que le jour j + 1 parce 
que la cotation de ces titres est terminée lors de la diffusion des informations. 

Par conséquent, la part de la variance des taux de rentabilité de ces valeurs expliquée par la 
variance du taux de rentabilité du marché sera inférieure à ce qu'elle aurait dû être si l'ajustement des 
cours avait été instantané et l'estimateur du coefficient bêta sera biaisé. De plus, le fait que l'indice 
de marché (moyenne pondérée indicée des cours de différentes valeurs) soit calculé à partir des cours 
d'ouverture de la séance de cotation, plutôt que des cours de clôture, peut conduire à ce que les taux 
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de rendement de certaines valeurs devancent la tendance du marché (voir Cohen, Hawawini, Maier, 
Schwartz et Whitcomb — 1980). 

Hawawini (1980) montre que dans ce cas la relation entre bj et b£n (coefficients bêta d'un titre 
x obtenus respectivement à partir de T/n observations séparées de n unités de temps et de T/pn 
observations séparées de pn unités de temps) est la suivante : 

+ ï ( P - S ) (PX~m
s + Px+

m
s: :)/Px. 

K « bp*n ^ = , 
P + 2 Z (p - s) p̂  

s = 1 

où L>xm est le coefficient de corrélation entre le taux de rentabilité de l'action x et le taux de rentabilité 
du marché, ces taux étant calculés sur des périodes de n unités de temps. pjrm

s est le coefficient de 
corrélation d'ordre ±s entre ces mêmes variables, p™ est le coefficient d'autocorrélation d'ordre s de 
l'indice de marché. De l'équation précédente, il découle que bjn est supérieur à b* quand la quantité : 

+s - s 

^ 1 Pxm + Pxm „ 
Z ô 2 Pxm 

t=[ Pxm 

est supérieure à zéro et, vice-versa, b£m est inférieur à b^ quand la quantité précédente est négative. 
Afin de limiter les erreurs d'estimation quand l'ajustement des cours est décalé d'une période par 
rapport à la tendance générale du marché, Scholes et Williams (1977) proposent de calculer l'estimation 
de bêta de la façon suivante : 

bx = (b? + bt*+1 + DÎLJ/1 + 2bt
M_! 

b* = cov (R?, R") / var (R™) 

bp1 = cov (R?, RHO /var (R-J 

bx
+1 = cov(R?,Rt

m
+1)/var(Rt

m
+1) 

bji, = cov (Rt
m, Rt

m-,) / a (RT) a (R-J 

Cohen, Hawawini, Maier, Schwartz et Whitcomb (1983) ont étendu cette technique au cas où 
l'ajustement des cours porte sur plusieurs périodes. En reprenant les notations précédentes, ils 
proposent un estimateur de bêta égal à : 

ou : 

N N N 

2 b?+n+ S bî_„)/l+ I 
n = l n = l n = l 

b, = (b? + t bf+n + £ bî_„) /1 + £ bft„ + £ bîln 

Si le calcul de ces estimateurs est souhaitable lorsque les paramètres du modèle de marché sont 
estimés à partir de données quotidiennes, il semble moins opportun lorsqu'on utilise des données 
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hebdomadaires, mensuelles ou trimestrielles. En effet, comme le soulignent Pogue et Solnik (1974), si 
toutes les données sont susceptibles d'être mesurées avec une erreur lorsque celles-ci sont quotidiennes, 
l'erreur n'affectera au plus que deux données sur environ vingt-deux si les taux de rentabilité sont 
calculés mensuellement, deux sur soixante-six en cas de taux trimestriels. De plus, si la réaction de 
certains cours est parfois tardive, il est difficile d'admettre qu'elle atteint une semaine, un mois ou un 
trimestre sans remettre en cause l'hypothèse d'efficience des marchés financiers. Pour toutes ces raisons, 
en ce qui concerne cette étude, il est fort probable que les retards d'ajustement des cours n'expliquent 
pas l'instabilité des coefficients R2 et bêta. Lorsque les taux de rentabilité sont calculés avec un pas 
hebdomadaire, mensuel ou trimestriel, les coefficients ç>*m

s sont certainement nuls et, conformément 
aux résultats de Hawawini (1980), les coefficients de détermination et de régression du modèle de 
marché devraient être invariants. 

Afin de vérifier l'absence de corrélation entre les taux de rentabilité des actions et le taux de 
rentabilité du marché de la semaine, du mois ou du trimestre précédent ou suivant, nous avons calculé 
le coefficient de corrélation entre ces variables. Lors d'une étude similaire, Hawawini et Vora (1980), 
à partir des cours quotidiens de 1 115 actions américaines sur la période juillet 1962/novembre 1976, 
constatent que la liaison entre les taux de rentabilité des actions et le taux de rentabilité du marché 
de la période correspondante est statistiquement significative pour une fourchette comprise entre 62,7 
et 99,3 % des actions, selon les périodes et les groupes constitués. La liaison entre le rendement des 
titres et le rendement du marché du jour suivant est significative pour une fourchette comprise entre 
7,2 et 58,2 % des actions. La liaison entre le rendement des titres et le rendement du marché du jour 
précédent est significative pour une fourchette comprise entre 30,6 et 92,5 % des actions. Ils concluent 
que l'ajustement asynchrone des cours peut entraîner des biais importants dans l'estimation des 
paramètres du modèle de marché estimés à partir de données quotidiennes et expliquer, au moins 
partiellement, l'effet d'intervalle. 

Par contre, Francis (1975), à partir des cours mensuels de 770 sociétés américaines sur la période 
1958-1967, constate l'absence de liaison significative entre le taux de rentabilité des titres et le taux 
de rentabilité du marché au cours des mois précédents ou suivants. Ces résultats confirment ce que 
nous avancions précédemment. Si les délais d'ajustement des cours peuvent biaiser significativement 
les estimateurs des paramètres du modèle de marché estimés à partir de données quotidiennes, ils 
affectent peu, voire pas du tout, les estimations qui portent sur des observations plus espacées. 

En ce qui concerne notre échantillon, les coefficients de corrélation moyens entre les taux de 
rentabilité hebdomadaires, mensuels ou trimestriels des titres et les taux de rentabilité hebdomadaires, 
mensuels ou trimestriels du marché au cours de la période précédente (rho-1) s'élèvent respectivement 
à 0,023, 0,024 et 0,006. Les coefficients de corrélation moyens entre les taux de rentabilité des titres 
et les taux de rentabilité du marché au cours de la période suivante (rho+ 1) s'élèvent en moyenne à 
— 0,018, 0,020 et —0,032. Ils sont pratiquement nuls et sans commune mesure avec les coefficients de 
corrélation moyens entre ces variables, lorsqu'elles sont mesurées sur la même période (rho O). Ceux-ci 
s'élèvent alors à 0,468, 0,538 et 0,459. Par conséquent, les variations des coefficients de détermination 
et de régression du modèle de marché, en fonction de la périodicité des taux, ne sont guère imputables 
aux délais d'ajustement des cours. Nous allons maintenant déterminer dans quelle mesure ces 
variations peuvent être liées au non-respect des hypothèses relatives à l'utilisation de la méthode des 
moindres carrés ordinaire. 

L'AUTOCORRÉLATION DES RÉSIDUS DU MODÈLE DE MARCHÉ 

Lorsque l'on régresse des séries temporelles, l'autocorrélation des termes d'erreur est souvent 
due au fait que les valeurs prises par la variable indépendante sont elles-mêmes autocorrélées. Ainsi, 
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Fischer (1966) aux États-Unis, à partir de données mensuelles, constate que le coefficient 
d'autocorrélation d'ordre 1 de l'indice de marché s'élève à 0,19 sur la période 1926-1960 et que le 
coefficient d'autocorrélation moyen des termes d'erreur du modèle de marché est négatif —0,12. 
Toujours aux États-Unis, Schwartz et Whitcomb (1977b) enregistrent un coefficient d'autocorrélation 
de l'indice de marché qui varie de 0,29 à 0,09 selon qu'ils utilisent des taux de rentabilité quotidiens 
ou mensuels. Le coefficient d'autocorrélation moyen des résidus de leur échantillon (vingt valeurs sur 
la période juin 1964-juin 1968) passe quant à lui de 0,022 à —0,111. Lorsque le pas de 
calcul des taux est quotidien, ils notent que l'autocorrélation des termes d'erreur est positive quinze 
fois sur vingt. Par contre, elle est négative quinze fois sur vingt quand les taux sont calculés 
mensuellement. Afin d'éviter les biais liés à l'autocorrélation des résidus, ils procèdent à l'estimation 
des paramètres du modèle de marché à partir de la technique de Cochrane et Orcutt (1949). 

Ils sont donc amenés à régresser (R? - p Rt
x_,) sur (R|" - pRI+O selon la méthode des 

moindres carrés ordinaire, où p représente le coefficient d'autocorrélation d'ordre 1 des résidus du 
modèle. Il leur faut cependant constater que les valeurs des coefficients bêta et R2 continuent 
d'augmenter avec la périodicité des taux. 

Copley, Cooley et Roenfeldt (1984) partagent la période janvier 1926-décembre 1980 en onze 
sous-périodes de cinq ans. Ils constituent un échantillon de cours mensuels pour un groupe dont la 
taille varie entre 462 et 1 264 valeurs selon les périodes. Ils estiment les paramètres du modèle de marché 
selon la méthode des moindres carrés ordinaire. Le test de Durbin-watson indique que l'autocorrélation 
des résidus du modèle est significativement négative au seuil de 5 % dans 8,9 % des cas, 
significativement positive dans 1 % des cas, indéterminée dans 5,4 % des cas et nulle dans 84,7 % des 
cas. En assimilant les cas d'autocorrélation indéterminée aux cas d'autocorrélation significative, ils 
constatent que 15,3 % de leurs estimations sont biaisées : 13,6 % à cause de l'autocorrélation négative 
des résidus du modèle^ 1,7 % à cause de l'autocorrélation positive de ces mêmes résidus. Ils estiment 
alors les paramètres du modèle de marché selon la technique de Cochrane et Orcutt. La moyenne des 
coefficients bêta estimés selon cette procédure est systématiquement supérieure ou égale à la moyenne 
de ces mêmes coefficients estimés selon la méthode des moindres carrés ordinaire. 

En France, sur la période janvier 1979 — décembre 1983, le coefficient d'autocorrélation de 
l'indice de marché s'élève à 0,10, 0,03 et 0,16 selon que les taux de rentabilité sont calculés 
hebdomadairement, mensuellement ou trimestriellement. Pour les cinquante valeurs de l'échantillon, 
le test de Durbin et Watson d'autocorrélation des résidus du modèle de marché est statistiquement 
significatif au seuil de 5% vingt fois (100% d'autocorrélation négative) quand les données sont 
hebdomadaires, quinze fois (60 % d'autocorrélation négative) quand les données sont mensuelles et une 
fois (autocorrélation négative) quand elles sont trimestrielles. 

Deux remarques s'imposent : ces fréquences sont supérieures à celles constatées par Cooley, 
Copley et Roenfeldt aux États-Unis; les erreurs d'estimation relatives à la non-indépendance des 
résidus risquent d'être plus nombreuses quand le pas de calcul des taux est court. La moyenne des 
coefficients d'autocorrélation des résidus s'élève à -0,097, -0,021 et -0,051 quand le pas de calcul 
des taux est hebdomadaire, mensuel, trimestriel. Le nombre des coefficients négatifs passe de 46 quand 
les taux sont hebdomadaires, à 26 quand ils sont mensuels et à 27 quand ils sont trimestriels (voir 
tableau 1). Conformément à ce qui avait été mis en évidence aux États-Unis, si les taux de rentabilité 
du marché sont positivement autocorrélés, l'autocorrélation des résidus du modèle de marché est 
généralement négative (ou nulle). 

Afin de supprimer l'effet de l'autocorrélation des termes d'erreur, nous avons estimé les 
paramètres du modèle de marché en utilisant la technique de Cochrane et Orcutt (voir tableau 3). Les 
coefficients de détermination moyen s'élèvent à 0,24,0,32 et 0,25. Les coefficients de régression moyens 
d'élèvent à 1,00, 1,02 et 1,02. Dans l'ensemble, les coefficients R2 et bêta diffèrent peu de ceux obtenus 
précédemment avec la méthode des moindres carrés ordinaire et l'effet de la périodicité des taux 
persiste. 
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Coefficients de corrélation de Pearson et de Spearman 

Coefficient bêta 

MCO/COCHR. 

pas hebdomadaire 

P : 0,99/S : 0,99 

pas mensuel 

P : 0,99/S : 0,98 

pas trimestriel 

P : 0,96/S : 0,86 

Plus grands écarts 

pas hebdomadaire 
pas mensuel 
pas trimestriel 

dR2 (R2.COCHR R2.MCO) 

-0 ,25/ + 0,05 
-0 ,24/ + 0,08 
-0,008/ + 0,19 

dbêta (bêta.COCHR-bêta.MCO) 

-0 ,05/ + 0,04 
-0 ,07/ + 0,11 
-0 ,34/ + 0,35 

(50 observations) 

R2 mensuel > R2 hebdomadaire 
R2 trimestriel > R2 hebdomadaire 
R2 trimestriel > R2 mensuel 

bêta mensuel > bêta hebdomadaire 
bêta trimestriel > bêta hebdomadaire 
bêta trimestriel > bêta mensuel 

Nombre de cas 

31 
32 
35 
27 
20 
22 

Coefficients de corrélation de Pearson et de Spearman 

Bêta estimé selon la méthode de Cochrane et Orcutt 

pas hebdomadaire 

pas mensuel 

pas trimestriel 

pas hebdomadaire 

P: 1/S: 1 

P : 0,90/S : 0,87 

P : 0,72/S : 0,67 

pas mensuel 

P : 0,90/S : 0,87 

P: 1/S : 1 

P : 0,75/S : 0,74 

pas trimestriel 

P : 0,72/S : 0,67 

P : 0,75/S : 0,74 

P : 1/S : 1 

Les résultats de cette technique d'estimation ne sont donc pas sensiblement supérieurs à ceux 
de la méthode des moindres carrés ordinaire, à notre avis pour une raison principale : la technique 
de Cochrane et Orcutt corrige les effets de l'autocorrélation d'ordre 1 des résidus du modèle de marché, 
mais elle ne tient pas compte de corrélations d'ordre supérieur. Or des tests complémentaires, qui ne 
figurent pas ici, ont mis en évidence que celles-ci n'étaient pas négligeables. 

L'HÉTÉROSCÊDASTICITÉ DES RENTABILITÉS RÉSIDUELLES 

Panorama des études antérieures 

Les tests permettant de valider l'hypothèse d'homoscédasticité des taux de rentabilité 
résiduelle sont de deux types : paramétriques et non-paramétriques. 

Les tests paramétriques sont les plus contraignants puisqu'ils supposent que les résidus sont 
indépendants et suivent une loi de distribution normale. Les plus usités sont les tests de Bartlett 
(1947), Goldfield et Quandt (1965) et Glejser (1969). Le test de Bartlett Consiste à partager les 
observations en un nombre arbitraire de groupes de même taille, à régresser les taux de rentabilité 
des titres sur les taux de rentabilité du marché dans chacun de ces groupes, puis à s'assurer que la 
variance résiduelle de chaque groupe est identique en calculant une quantité B égale à Q/L où : 

Q = n In S 7 var (e?) 
i-i n 

- g n, In [var (e,')] 
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I 

avec n = X ni » (ni nombre d'observations dans le groupe i) 

I = nombre de groupes constitués 

La quantité B suit une distribution de X2 à ( I -1 ) degrés de liberté. 
Le test de Goldfield et Quandt consiste à classer les valeurs prises par la variable indépendante' 

par ordre décroissant, à constituer deux groupes en délaissant les C observations centrales (envrion 
25 % du nombre total des observtions), puis à régresser R*t sur R™ dans chaque groupe. 

Si SI et S2 représentent la somme des résidus au carré dans chacun des deux groupes, le rapport 
S2/S1 suit une distribution de F à (N-C-4)/2 et (N-C-4)/2 degrés de liberté. 

Glejser (1969) propose de régresser la valeur absolue des termes d'erreur du modèle sur une 
fonction particulière de R™ : 

|c?| = a0 + ai(Rt
m)k 

Les valeurs les plus courantes de k sont 1, —1,2, 1/2. Si aQ et ai sont statistiquement nuls, 
l'hypothèse d'homoscédasticité est vérifiée. 

Les tests non-paramétriques ne nécessitent aucune hypothèse sur la forme de la distibution des 
taux de rentabilité résiduelle. Le plus usité est le test de Kendall exposé par Conover (1971). Ce test 
consiste à classer les valeurs de Rt

m et et
x par ordre décroissant afin de déterminer le nombre de paires 

dont le classement concorde (Ne) et le nombre de pairs dont le classement diffère (Nd). Le taux de 
Kendall est égal à : 

Si le nombre d'observations est supérieur à dix, la quantité Z suit une loi normale. 

Z = r 2 ( 2 N + 5)T^2 
L9N(N-1)J 

Johnston (1972) propose un autre test non-paramétrique directement dérivé du précédent. Il 
consiste à calculer le coefficient de corrélation des rangs entre e* et R™ . 

Les premiers à s'assurer que les hypothèses nécessaires à l'estimation des paramètres du modèle 
de marché selon la méthode des moindres carrés ordinaire étaient vérifiées, sont Fama, Fisher, Jensen 
et Roll (1969). 

Après avoir collecté sur la période janvier 1927 — décembre 1959 les cours mensuels de 
quarante-sept valeurs américaines, ils ont visualisé sur des diagrammes la dispersion des taux de 
rentabilité résiduelle, la dispersion des termes d'erreur estimés en t + 1 par rapport aux termes d'erreur 
estimé en t, la dispersion des taux de rentabilité des actions par rapport aux taux de rentabilité du 
marché. Ils constatent que les hypothèses de normalité, d'indépendance et d'homoscédascité des résidus 
sont généralement vérifiées. En fait, leurs résultats doivent être considérés avec prudence dans la 
mesure où la méthodologie employée (simple visualisation des données) est insuffisante pour garantir 
leur validité. 

Après avoir rassemblé les cours mensuels de 355 valeurs cotées à New York entre avril 1964 
et juillet 1973, Martin et Klemkosky (1974) se sont assurés de la validité de l'hypothèse 
d'homoscédasticité des rentabilités résiduelles à partir de l'adaptation du test de Kendall suggérée par 
Johnston et à partir des tests de Bartlett et de Goldfield et Quandt. Ils constatent qu'en moyenne 15 % 
des titres présentent des résidus hétéroscédastiques. 


