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Résumé

Les gouvernements des pays en développement et les intermédiaires com-
merciaux positionnés le long des filiéres agricoles d’exportation jouent un role
déterminant dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs.
Les mécanismes d’intervention sur les prix peuvent en effet conduire a un affai-
blissement de la transmission des variations de prix mondiaux aux producteurs,
mais également & ’apparition d’une asymétrie dans la vitesse d’ajustement du
prix payé au producteur aux variations du prix mondial, en particulier si le prix
au producteur est maintenu durablement en dessous de sa valeur d’équilibre.
Cet effet d’asymétrie peut également apparaitre dans la transmission entre les
prix dans les pays dépourvus de mécanismes de régulation des marchés internes
mais ot les intermédiaires commerciaux détiennent un pouvoir de marché. L’ob-
jet de ce chapitre est d’analyser I’évolution de la réponse de court terme et la
symétrie de la vitesse d’ajustement du prix au producteur aux variations du prix
mondial. ’analyse empirique est menée & partir de séries temporelles longues
disponibles pour quatre pays exportateur de café (le Salvador, I'Inde, I’Ouganda
et le Costa Rica). Les résultats montrent une rupture dans la relation de coin-
tégration entre le prix mondial et le prix payé au producteur dans le cas du
Salvador, de I'Inde et de I’Ouganda. En outre, la transmission de court terme
apparait plus forte aprés la date de rupture dans le cas du Salvador. Enfin,
avant la date de rupture, la vitesse d’ajustement semble dépendre fortement
de la nature du choc a ’origine du déséquilibre, puisque les prix a la produc-
tion tendent & converger plus faiblement - voire pas du tout - vers leur valeur
d’équilibre lorsqu’ils sont en dessous de cette valeur d’équilibre (cas de 'Inde,
de I’'Ouganda et du Costa Rica).
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1 Introduction

Les gouvernements des pays en développement et les intermédiaires commerciaux
positionnés le long des filiéres agricoles d’exportation jouent un roéle déterminant
dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs'. En effet, par le
biais de mécanismes d’intervention sur les prix, les gouvernements ont souvent tenté
d’isoler les marchés domestiques des fluctuations des prix mondiaux. Ce type de mé-
canismes - fixation des prix au producteur, marketing boards, etc - peut conduire a
un affaiblissement de la transmission des variations des prix mondiaux aux produc-
teurs, mais également & ’apparition d’'une asymeétrie dans la vitesse d’ajustement
du prix au producteur aux variations du prix mondial. Cet effet d’asymétrie peut
également apparaitre dans la transmission entre les prix dans les pays dépourvus de
mécanismes de régulation des marchés internes mais ol les intermédiaires commer-
ciaux détiennent un pouvoir de marché. L’objet de ce chapitre est donc de mettre en
évidence le réle des politiques gouvernementales et des intermédiaires commerciaux
dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs en étudiant 1’évo-
lution de la réponse de court terme et la symétrie de la vitesse d’ajustement du prix

au producteur aux variations du prix mondial.

Peu de travaux empiriques analysent la transmission entre les prix le long des
filiéres agricoles, en raison de la rareté des données de prix payés aux producteurs
dans les pays en développement. L’analyse qui suit peut étre considérée comme un
prolongement des travaux de Baffes et Gardner (2003) et Krivonos (2004). L’analyse
repose sur deux tests d’hypothéses. La premiére hypothése est celle d’'une trans-
mission entre les prix de moindre ampleur sur la période précédant la libéralisation
des filieres agricoles. En effet, durant les années 1980 et 1990, la plupart des pays
d’Afrique Subsaharienne et d’Amérique Latine se sont engagés dans des politiques
d’ajustement structurel et ont mis en place d’importantes réformes dont I'un des
objectifs était la suppression des mécanismes de stabilisation des prix & la produc-
tion. La transmission des chocs de prix aux producteurs est donc supposée plus forte
aprés ces réformes. L’analyse qui suit permet de tester en premier lieu 'existence
d’une rupture structurelle dans la relation de long terme entre le prix international
et le prix payé au producteur. Par la suite, I’hypothése d’une transmission plus forte
apres la date de rupture (i.e. une réponse de court terme et une vitesse d’ajustement

plus élevées) est testée a I'aide d’'un modele a correction d’erreur. La deuxiéme hy-

!Le taux de change réel joue également un réle important dans la transmission des variations des
prix internationaux (Chapitre 3). D’autres facteurs sont aussi susceptibles d’affecter la transmission
des prix internationaux aux prix payés aux producteurs, notamment ceux qui influencent la trans-
mission du prix international a la valeur unitaire a I'exportation (VUE). Cependant, ces facteurs
ont une influence négligeable de sorte que le prix international et la VUE apparaissent généralement
étroitement corrélés (Chapitre 1)



potheése est celle d'une asymétrie dans la vitesse d’ajustement du prix au producteur
aux variations de prix mondiaux. Le test repose sur un modéle autorégressif avec
seuil (TAR), suivant les méthodes récemment développées dans la littérature sur la

transmission asymétrique entre les prix.

L’analyse empirique est basée sur ’étude des filiéres d’exportation du café (ara-
bica) dans quatre pays pour lesquels des données mensuelles de prix payés au produc-
teurs sont disponibles sur une période relativement longue : le Salvador, I’'Ouganda,
I'Inde et le Costa Rica. Les trois premiers pays ont été retenus en raison de l'im-
portance du pouvoir des organismes publics en charge de la commercialisation et
de 'exportation du café et du changement radical de politique commerciale menée
dans les années 1980 et 1990. Au Costa Rica, le gouvernement n’a jamais poursuivi
d’objectif de stabilisation des prix payés au producteur, mais les intermédiaires com-
merciaux sont susceptibles d’avoir joué un réle important dans la transmission entre
les prix. Les propriétés statistiques des séries impliquent 1'utilisation des méthodes
de cointégration pour I'analyse de la relation entre le prix international du café et
le prix payé au producteur?. Les résultats montrent que les prix sont cointégrés sur
la période globale (1975-2004 généralement). L’élasticité de transmission apparait
élevée (proche de 'unité). Par ailleurs, si la transmission de court terme peut appa-
raitre plus forte sur la période suivant la date rupture (cas du Salvador), la vitesse
d’ajustement ne semble pas avoir augmenté. En revanche, avant la date de rupture, la
vitesse d’ajustement semble dépendre fortement de la nature du déséquilibre, puisque
les prix a la production tendent & converger plus faiblement - voire pas du tout - vers
leur valeur d’équilibre lorsqu’ils sont en dessous de cette valeur d’équilibre (cas de
I'Inde, de I’Ouganda et du Costa Rica).

La deuxiéme section est consacrée aux travaux empiriques sur la transmission des
prix agricoles internationaux dans les pays en développement et & 'influence supposée
des organismes publics et des autres intermédiaires commerciaux sur la transmission
entre les prix. La troisiéme section décrit la méthodologie adoptée pour tester les
hypothéses proposées. La quatriéme section présente les résultats de I’application

économétrique. La derniére section apporte des éléments de conclusion.

?Les méthodes d’estimation traditionnelles conduisent & des régressions spurieuses (factices)
lorsque les variables sont non-stationnaires.



2 Vitesse et asymétrie de la transmission entre les prix

dans la littérature empirique

La transmission des variations des prix agricoles mondiaux aux producteurs dé-
pend de l'influence d’intermédiaires agissant & différents stades de la chaine de dis-
tribution des produits qui transitent des exploitations jusqu’a la frontiére. Les consé-
quences des politiques gouvernementales et I'influence du pouvoir de marché des
intermédiaires commerciaux (oligopoles de grossistes ou de détaillants par exemple)

sur la transmission entre les prix sont toutefois mal connues.

2.1 Facteurs d’accélération de la transmission des chocs de prix

internationaux

L’effet de la libéralisation des filiéres sur la transmission des chocs de prix inter-
nationaux est une question centrale pour les producteurs. A partir d’un échantillon
de 18 pays d’Amérique Latine sur la période 1960-1985, Krueger, Schiff, et Valdes
(1992) ont montré que, de maniére générale, les réformes avaient eu un effet signifi-
catif et positif sur l'offre agricole agrégée. Dans le cas de I’Egypte, Baffes et Gautam
(1996) ont également montré que les producteurs avaient vu accroitre leur bien-étre
suite au programme d’ajustement structurel mis en place dans les années 1980. En
fait, les conséquences sur le secteur agricole de la suppression des mécanismes d’inter-
vention sur les prix dépendent de leur caractére protectionniste ou discriminatoire.
Avec la suppression des mécanismes de stabilisation des prix notamment, les fluc-
tuations des prix mondiaux sont mieux transmises aux producteurs et ces derniers,
dont la capacité de gestion des chocs est faible, sont davantage exposés & 'instabilité

des prix internationaux.

Peu d’auteurs ont testé I’hypothése selon laquelle les mouvements des prix mon-
diaux ont été mieux transmis aux prix a la production suite a la libéralisation des
marchés internes dans les pays en développement. Baffes et Gardner (2003) ont exa-
miné l'effet des réformes politiques menées dans les années 1980 et 1990 sur la trans-
mission entre le prix international et le prix payé au producteur pour 31 paires de
pays-produits. Leur analyse en séries temporelles, relativement peu standard, repose

sur des données annuelles fournies par la FAO. Leur relation de base est la suivante :
Pl =u+ P+ (Pl + B3P +v (1)

ot P? désigne le prix payé aux producteurs et P désigne le prix international. Par la



suite, exprimée sous la forme d’un modéle & correction d’erreur, la relation devient :
(PP =PL) =u+ (PP — PLy) + B8P — PYy) (2)

A partir de cette expression, les auteurs construisent une variable mesurant le temps

d’ajustement, défini de la maniére suivante :

k=1-(1-p8)(1-a)" (3)

L’hypothése d’une rupture structurelle dans la transmission entre les prix est alors
testée & l'aide d’un test d’égalité des coefficients k, avant et aprés une date de rup-
ture déterminée arbitrairement. Leurs résultats conduisent & accepter ’hypothése
d’une rupture dans seulement 11 cas sur 31. En outre, I’élasticité de transmission
de court terme (§ n’a augmenté significativement apreés la date de rupture que dans
6 cas sur 11. L’ampleur de ’ajustement du prix au producteur aux variations du prix
mondial, mesuré trois ans apreés le choc de prix mondial, apparait significativement

plus important aprés la rupture dans 8 cas sur 11.

Krivonos (2004) a examiné I'impact de la libéralisation des marchés internes dans
huit pays d’Amérique latine et d’Afrique exportateurs de café (arabica et robusta),
sur la période 1984-2004, & partir des données mensuelles fournies par I’Organisation
Internationale du Café. La premiére étape de son analyse est une estimation de la
relation de long terme entre le prix international et le prix payé au producteur dans

laquelle I'élasticité de transmission dépend de la période :
P =~y PPD +P*(1—D)+w (4)

ou Ptd représente le prix payé au producteur, P;¥ représente le prix international et
D est une muette prenant la valeur 1 si ¢ est postérieur & la date des réformes mises
en place dans la filiére. Par la suite, un test de cointégration standard (Dickey-Fuller
Augmenté) est appliqué au résidu u;. Dans le cas ou 'hypothése de non-cointégration
peut étre rejetée, l'auteur conclut a la présence d’une rupture dans la relation de long-
terme?. Par cette méthode, une relation de cointégration avec rupture est détectée
dans 11 cas sur 17. Sur la période précédant la date de réforme, ’hypothése nulle de
non-cointégration n’est pas rejetée pour la plupart des pays. Sur la période suivant

la date de réforme, la cointégration est détectée dans 12 cas sur 17. Enfin, "auteur

®Dans la mesure ou la date de rupture est connue, il est effectivement possible d’appliquer les
tests de cointégration standards. Il est cependant préférable de déterminer la date de rupture de
maniére endogéne par un test de type Gregory et Hansen (1996).



introduit directement la muette D dans un modéle a correction d’erreur :
AP = o+ 6]APPD + 65APY (1 — D) + 61us_1D + bous_1(1— D) + ¢ (5)

ou uy représente le terme & correction d’erreur. Les coefficients §; et do apparaissent
significativement différents dans seulement 6 cas sur 11 et les coefficients 61 et 0

également.

Dans les travaux empiriques, ’effet de la libéralisation des marchés internes sur la
transmission des chocs n’est donc pas systématiquement mis en évidence. L’analyse
empirique qui suit repose sur 'estimation d’un modéle a correction d’erreur proche
de celui de Krivonos (2004) mais dans lequel la date de rupture est déterminée de

maniére endogéne.

2.2 Facteurs d’asymétrie dans la transmission

Les organismes publics en charge de ’achat et de la commercialisation du café
et les autres intermédiaires commerciaux sont susceptibles d’introduire une non-
linéarité dans la transmission des prix internationaux. En effet, il est envisageable
que les organismes publics de régulation des prix ou les autres intermédiaires déte-
nant un pouvoir de marché créent des seuils en deca desquels les prix & la production
ne convergent pas, ou faiblement, vers leur valeur d’équilibre. C’est I’hypothése d’une
tendance des intermédiaires & déconnecter les prix payés aux producteurs des prix
internationaux lorsque cela leur permet d’accroitre leur marge. La vitesse d’ajuste-

ment du prix payé au producteur aux variations du prix mondial devient asymétrique.

Récemment, 'hypothése de la présence de seuils dans les relations de cointégra-
tion a fait I’objet d’une attention particuliére dans le cadre de la transmission spatiale
et verticale entre les prix (voir par exemple Obstfeld et Taylor (1997), Balke et Fomby
(1997), Goodwin et Grennes (1998), Goodwin et Holt (1999), Goodwin et Piggott
(2001)). Dans cette littérature, la recherche de seuils est motivée par l'existence de
cotits de transaction supposés affecter la transmission des prix*. Ces travaux testent
I’hypothese selon laquelle des seuils délimitent des intervalles & 'intérieur desquels

la vitesse d’ajustement est plus faible, voire nulle.

De nombreux travaux, dans le domaine des filiéres agroalimentaires notamment,
ont pour objet de détecter la présence d’asymétrie dans la relation entre prix au dé-

tail et prix au producteur. Le pouvoir de marché de certains intermédiaires explique

*La question des seuils est abordée aussi via les modeéles & plusieurs régimes ou switching models
(Spiller et Wood, 1988; Sexton, Kling, et Carman, 1991; Baulch, 1997; Araujo, Araujo-Bonjean,
Combes, et Motel-Combes, 2005).



souvent l'existence de ce phénoméne (Meyer et von Cramon-Taubadel, 2004). Peu
de travaux empiriques ont mis en lumiére ce type de relation sur les marchés des
pays en développement, en raison de la rareté des données de prix. Abdulai (2000) a
testé 'existence d’'une asymétrie dans la transmission aux marchés locaux de chocs
de prix survenant sur le marché central du mais au Ghana. Le commerce du mais
au Ghana est en effet organisé en plusieurs réseaux de négociants, les petits inter-
médiaires (détaillants et grossistes) agissant sur les marchés locaux et régionaux, les
grossistes plus importants faisant de l'arbitrage spatial. L’analyse met en lumiére
le pouvoir de marché que les intermédiaires sur les marchés locaux exercent sur les
intermédiaires du marché central. Les résultats montrent que le retour & 1’équilibre
est plus rapide lorsque le prix sur le marché local est inférieur & sa valeur d’équilibre.
En effet, les intermédiaires formant un oligopole sur le marché local sont enclins &
corriger plus rapidement les déséquilibres qui conduisent leur prix de vente en des-
sous de sa valeur d’équilibre. Par exemple, suite a une contraction de la demande, le
détaillant contraint de réduire ses prix, cherchera a répercuter cette baisse en ache-
tant moins cher. Cependant, I'intermédiaire sur le marché local qui est informé de
la baisse du prix de vente sur le marché central, ne va pas étre enclin & accorder
une réduction équivalente au détaillant, puisque cela réduirait sa marge. Dans le
cas d’une hausse du prix de vente sur le marché central au contraire, il va choisir
d’augmenter son propre prix (s’il pense que ses concurrents vont faire de méme)
puisqu’en achetant toujours au méme prix, il augmente sa marge. De cette fagon, les
hausses de prix sur le marché central sont mieux transmises aux prix sur le marché
local que les baisses. Meyer et von Cramon-Taubadel (2004) précisent toutefois que
si les intermédiaires sur le marché local redoutent de perdre leur part de marché, ou
s’ils supposent qu’aucun de leurs concurrents ne va augmenter ses prix suite a une
hausse sur le marché central mais que tous vont choisir de "abaisser suite a une baisse

sur le marché central, les baisses seront au contraire mieux transmises que les hausses.

Ainsi, certains travaux ont pu montrer comment la transmission des chocs de
prix du détaillant vers le grossiste peut étre rendue asymétrique par le pouvoir de
marché de ce dernier. Cependant, ceci ne renseigne pas sur les implications pour
les producteurs de cet aspect de la transmission. En particulier, on ignore si les
intermédiaires commerciaux locaux qui agissent sur la relation entre le prix au détail
et le prix de gros, sont également susceptibles d’agir sur la relation entre le prix de
gros et le prix a la production. Les données de prix & la production étant encore plus
rares que les données de prix de gros dans les pays en développement, l’asymétrie
dans la relation liant le prix international et le prix a la production n’a pas souvent

été testée®. Pourtant, il est possible que les intermédiaires commerciaux exercent un

5Une exception est ’étude de Krivonos (2004), mais son analyse ne permet pas de tester I’asy-



pouvoir de marché sur les producteurs leur permettant de maintenir durablement le

prix & la production en dessous de sa valeur d’équilibre.

3 Meéthodologie et tests d’hypothéses

En raison des propriétés statistiques des séries, ’analyse de la transmission entre
les prix repose sur les méthodes de cointégration. L’hypothése d'un accroissement
de I’élasticité de transmission suite a la suppression des mécanismes de stabilisation
des prix internes et celle d’'une asymeétrie dans la vitesse d’ajustement du prix aux
producteur aux variations du prix mondial sont testées séparément. Ces hypothéses
ne sont pas exclusives 'une de 'autre. Il est notamment possible que la transmission
entre les prix avant la libéralisation des filiéres s’avére a la fois plus faible et asymé-
trique. Cela étant dit, il n’est pas possible de tester directement ’hypothése nulle de
non-cointégation de type linéaire (hypothése standard) contre 'hypothése alterna-
tive de cointégration avec seuil. Par conséquent, il convient d’examiner en premier
lieu le « comportement global » des séries en testant ’hypothése d’une relation de
cointégration entre les prix via les procédures standards. Par la suite, si les séries
apparaissent cointégrées, les tests de présence de seuils doivent permettre de déter-
miner la nature du « comportement local » des séries, autrement dit de détecter la
présence d’un seuil ((Balke et Fomby, 1997)).

3.1 Tests de cointégration standards

La relation de long terme entre le prix international et le prix au producteur est

généralement exprimée de la maniére suivante (cf Chapitre 1) :
PP =&+ &P + e (6)

ot PP, le prix payé au producteur exprimé en logarithmes, est déterminé par P™,
le prix international exprimé en logarithmes, et o le résidu €; (#id) capte Veffet de
variables difficilement observables telles que les coiits de transaction (I’ensemble des
cotits relatifs au transport, au stockage et aux marges commerciales), les politiques
d’intervention ou les différences de qualité. Si le résidu €; est stationnaire, les prix
sont cointégrés, ce qui implique que, bien que les prix P et P/™ évoluent chacun
différemment, ils sont liés par une relation d’équilibre de long-terme stable. Cepen-
dant, le résidu peut ne pas étre stationnaire, a cause des chocs permanents de progrés
technique ou de demande, ou des chocs permanents sur les politiques d’intervention.

Dans ce cas, il est impossible de conclure que les prix sont cointégrés alors qu’ils le

métrie au sens de Enders et Granger (1998) et Enders et Siklos (2001). En outre, ses résultats
n’indiquent pas clairement la présence d’une asymétrie dans la transmission entre les prix.



sont peut-étre.

Le coefficient &1 représente l'élasticité de transmission de PF. Il mesure la pro-
portion des variations de P/ transmise a PP. S'il est égal & 1'unité, cela signifie que
la totalité des variations de P/ sont transmises & PP. Comme le rappelle Krivonos
(2004), ’existence d’une politique de prix elle-méme n’entraine pas nécessairement un
affaiblissement de la transmission des fluctuations du prix mondial (une diminution
de &1). Une taxe a l'exportation ad valorem constante par exemple est parfaitement
compatible avec une transmission totale des chocs de prix (’élasticité de transmission
reste égale & 1). D’autres politiques en revanche, comme les quotas sur les exporta-
tions ou les taxes & I’exportation non constantes, peuvent réduire la transmission.
Une politique de fixation des prix a la production devrait impliquer une transmission
nulle. Cependant, méme les prix administrés tendent & varier en fonction des prix
mondiaux. Ainsi, les travaux empiriques montrent le plus souvent une transmission
inférieure a 'unité mais non-nulle. L’analyse empirique qui suit n’a pas pour objet
de déterminer si la transmission est totale (de fait les résultats mettent en évidence
une élasticité trés proche de l'unité) mais plutét comment certains facteurs peuvent
modifier I’élasticité de transmission instantanée (ou réponse de court terme) du prix
au producteur et sa vitesse d’ajustement aux variations du prix mondial dans le mo-

deéle a correction d’erreur (MCE).

L’étape préalable a tous les tests est la détermination des propriétés statistiques
des séries de prix. S’ils s’avérent non-stationnaires, les tests de cointégration stan-
dards - test de Dickey-Fuller Augmenté (ADF), test de Phillips-Perron, test de Kwiat-
kowski, Phillips, Schmidt et Shin (KPSS) - sont appliqués au résidu de I’équation
(6). Lorsque I'hypothése de non-cointégration est rejetée, un MCE standard peut

étre estimeé :

APP =n+ X1+ Z AP + Z BRAP, + 1 (7)
k=0 k=1

ol A représente la vitesse d’ajustement et ), ay représente la réponse de court
terme (ou élasticité de transmission instantanée) de PF. Par la suite, I'objectif est de
modifier ce modéle pour mettre & jour certaines caractéristiques de la transmission

entre les prix.

5Lorsque certaines variables omises de I’équation sont corrélées a P/™, I'élasticité de transmission
est susceptible d’étre biaisée. Si la taxe a ’exportation et le prix mondial sont négativement corrélés,
I’élasticité de transmission sera sous-estimée.



3.2 Cointégration avec rupture et MCE

L’hypothése selon laquelle les politiques d’intervention affaiblissent la transmis-
sion est testée a partir d’'un MCE dans lequel les coefficients dépendent d’une date
de rupture déterminée préalablement. Bien que la période a laquelle les pays en dé-
veloppement ont mis en place les réformes politiques a l'origine de la disparition des
mécanismes d’intervention sur les prix soit relativement bien connue, il est difficile de
déterminer a priori une date de rupture précise dans la relation entre le prix interna-
tional et le prix payé au producteur (les effets de la rupture peuvent apparaitre avant
la date si celle-ci est anticipée par les agents mais ils peuvent aussi apparaitre aprés
un délai). Par conséquent, il est préférable d’utiliser un test de cointégration qui
permet de déterminer de maniére endogéne une date de rupture dans la relation de
long terme. Par la suite, il est possible d’estimer un MCE dans lequel les coefficients
de ’élasticité de transmission instantanée et de la vitesse d’ajustement dépendent de
la période - avant ou apreés la date de rupture. Enfin, un test d’égalité appliqué & ces
coefficients permet de montrer dans quelle mesure la réponse instantanée et la vitesse
d’ajustement du prix payé au producteur sont affaiblies sur la période précédant la

libéralisation des filiéres.

3.2.1 Test de Gregory et Hansen 1996

L’hypothése nulle du test de Gregory et Hansen (1996) est une relation de coin-
tégration entre les prix sans changement structurel. Il existe trois variantes de 1’hy-
pothése alternative. Dans le modéle C, il existe une relation de cointégration avec

un changement de niveau :
PP =&+ &p+ 6P +¢ (8)

ol ¢ est une muette qui prend la valeur 1 quand ¢ >= ty et zéro sinon. Dans le
modele C/T, il existe une relation de cointégration avec un changement de niveau et

un trend temporel :
PP =& +&p+ &P +&t+¢f (9)

Dans le modele C/S, il existe une relation de cointégration avec un changement de

niveau et de régime :

Pl =& +& o+& P+ & 0P+ ¢ (10)
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. L. L. / ” " y, . , . .
A partir de la série résiduelle ¢, (e, € ), ’équation auto-régressive suivante est

estimée :
Ae, =7WMe, | + Z TFEQ)Aeéfi (11)

Trois statistiques de test sont utilisées : la statistique ADF et les statistiques Z,, et
Z; de Phillips (1987). Elles sont calculées pour toutes les dates de rupture potentielle
entre janvier 1975 et décembre 2004. La date de rupture la plus probable correspond
a la statistique de test la plus faible (les trois statistiques donnent généralement des

dates voisines).

3.2.2 MCE avec rupture

Il est probable que ’élasticité de transmission instantanée et la vitesse d’ajuste-
ment du prix au producteur dans le MCE dépendent de la période. Cette hypothése
est testée & l'aide d’une variable muette prenant la valeur 1 aprés la date de rupture

et zéro avant :

APP =1 + A\ _1(1 — D) + \°e; D+ (12)
(1-D)) of™ AP, + DY b AP+
(1—D)> BEeAPP  + D> B APP, + v,

ol A\%¢ représente la vitesse d’ajustement avant la date de rupture, AP représente

ante représente la réponse de court

la vitesse d’ajustement aprés la date de rupture, «
terme avant la date de rupture et aP?s représente la réponse de court terme aprés
la date de rupture. Un test de Wald sur les coefficients permet de déterminer si \%¢

et APt d’une part et a%"*¢ et aP°! d’autre part, sont significativement différents.

3.3 Cointégration asymétrique et MCE

L’hypothése selon laquelle les politiques d’intervention sur les prix et le jeu des
intermédiaires commerciaux sont susceptibles de maintenir le prix payé au producteur
en dessous de sa valeur d’équilibre est testée & ’aide d’un modéle autoregressif avec
seuil ou modéle TAR (threshold autoregressive model). Ce type de modéle permet
de décrire le processus de formation du résidu € de I’équation (6) lorsque la vitesse

d’ajustement du prix payé au producteur dépend de la nature du déséquilibre.

11



3.3.1 Modélisation d’un seuil

Dans le cas d’une cointégration linéaire standard, la série résiduelle peut étre

décrite par un modeéle autoregressif (AR) de type :
€t = PE€+—1 + €t (13)

oil e; suit la loi normale N(0,0?). Dans le cas d’une cointégration non-linéaire en
revanche, le terme de correction d’erreur est décrit par le modéle TAR suivant :

e =pWer_1 + egi) si 00D < g<0W i=1,.. K. (14)
avec —oo = 00 < ) < < #K) = 400 () désigne le i®™ seuil ; egi) suit la loi

normale N (0, 0(22.)).

Il existe de nombreuses variantes du modéle TAR. Certaines parmi les plus uti-
lisées sont présentées par Balke et Fomby (1997). Les modéles a seuil sont formés
de relations linéaires par segments et ont pour but de modéliser des phénomeénes
d’asymétrie. Dans la mesure ou les politiques de stabilisation des prix et les inter-
meédiaires commerciaux sont susceptibles de maintenir durablement le prix payé aux
producteurs en decd de sa valeur d’équilibre, le terme de correction d’erreur peut

étre modélisé par un modéle & seuil unique @ tel que :

1 .
¢ = { p(l)et,l + Sg ) Sl €t—¢ > 0 (15)

(2)6t_1 + 6%2) Si€_g <6

L’idée sous-jacente a ce modeéle est que la vitesse d’ajustement dépend de la nature
du déséquilibre. Lorsque ¢;_4 < 0, le prix & la production est inférieur a sa valeur
d’équilibre (P} , < ﬁ)t_d + 0) et lorsque €_4 > 6, le prix a la production est
supérieur & sa valeur d’équilibre augmentée du seuil 0. Si p3 est inférieur a p(b),
alors la vitesse de convergence est plus faible lorsque le prix a la production est en
dessous de sa valeur d’équilibre. Autrement dit, les déséquilibres correspondant & un

prix & la production en dessous de sa valeur d’équilibre sont plus persistants.

3.3.2 Test de Enders et Siklos (2001)

L’hypothése selon laquelle le terme de correction d’erreur est décrit par un proces-
sus TAR peut étre testée par un test de cointégration asymétrique. Enders et Granger
(1998) et Enders et Siklos (2001) ont modifié le test de cointégration standard de
Dickey-Fuller, de maniére a pouvoir tester I’hypothése d’une relation de cointégra-
tion entre les prix sans maintenir I’hypothése de symétrie dans ’ajustement de long

terme. En effet, le test standard de Dickey-Fuller basé sur I’hypothése d’ajustement
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symétrique peut avoir tendance a rejeter ’hypothése de prix cointégrés en présence
d’asymeétrie dans la relation de cointégration. Comme dans le test de cointégration
standard, le test de cointégration asymétrique repose sur la stationnarité du résidu

€;. L’équation de test est la suivante :

Aer = Iiprer1 + (1= I)poer 1+ Y brlerj + it (16)

ou I est une fonction indicatrice prenant la valeur 1 si ¢_g > 6 et zéro sinon. S’il
y a cointégration, p; et pa sont nécessairement négatifs. Enders et Siklos (2001) re-
courent & deux tests : un ¢-maz (la plus grande des deux statistiques individuelles t)
pour tester I’hypothése selon laquelle les coefficients p; et p2 sont significativement
négatifs et un F-test pour tester 'hypothése qu’ils sont conjointement différents de
zéro (les valeurs critiques sont données dans Enders et Siklos (2001)). Le seuil 6
est généralement inconnu mais il peut étre déterminé de maniére endogéne. La pro-
cédure consiste a récupérer les résidus de l'équation (6), puis & les trier par ordre
croissant. Les 15% des valeurs les plus élevées et les plus faibles sont éliminées, les
autres représentent ’ensemble des seuils potentiels. L’équation de test est estimée
pour chacun de ces seuils potentiels. Le seuil 6 et le délai d sont déterminés simul-
tanément par minimisation de la somme des carrés des résidus de ’équation (16).
Il n’est pas inhabituel que les conséquences d’un déséquilibre apparaissent au bout
de plusieurs mois (d > 1 dans le cas de données mensuelles). Empiriquement, on
constate cependant qu’il n’est généralement pas nécessaire de rechercher l'impact

d’un déséquilibre survenu au dela de 14 mois.

3.3.3 MCE avec vitesse d’ajustement asymétrique

Lorsque le test de Enders et Siklos (2001) détecte la présence d’une asymétrie
dans la relation de cointégration entre les prix, il est ensuite possible d’estimer un
MCE dans lequel la vitesse d’ajustement du prix payé au producteur dépend de la

nature du déséquilibre :

APtp =n-+ Z)\+€t_1 + (1 - Z)A76t_1 + Z OékAPtyﬁk + Z'gkAPtp—k; + v (17)
k=0 k=1

ou Z est une muette prenant la valeur 1 si ¢;_g > 6 et zéro.
L’introduction d’un terme de correction d’erreur asymétrique dans les MCE
constitue un développement récent de la littérature sur la transmission asymétrique

des prix. Cependant, la présence d’asymétrie est testée dans les MCE depuis long-

temps, sous une autre forme. En effet, de nombreux travaux reposent sur des modeéles
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ou la réponse de court terme dépend de la nature du choc :

AP! =1 +Xe1+W Y af AP +(1-W)D g AP+ B AP+, (18)
k=0 k=0 k=1

ot W est une muette prenant la valeur 1 lorsque AP > 0. L’idée sous-jacente a ce
modeéle est différente de celle du modeéle (17) dans lequel 'asymétrie caractérise la
vitesse d’ajustement, de sorte que le retour & I’équilibre du prix au producteur dépend
de la position du prix par rapport & sa valeur d’équilibre. En revanche, dans le modéle
(18), utilisé par Krivonos (2004) notamment, c’est la réponse de court terme qui est
asymétrique, dans le sens ol la réponse instantanée du prix & la production dépend
de la nature du choc (positif ou négatif). Il est important de souligner qu’un choc de
prix international positif ne conduit pas nécessairement le prix a la production a se
trouver en dessous de sa valeur d’équilibre. Ainsi, les modeles (17) et (18) permettent

de tester deux hypothéses sensiblement différentes.

4 Résultats

L’analyse empirique est basée sur ’étude des filieres d’exportation du café (ara-
bica) dans quatre pays pour lesquels des données mensuelles de prix payés au pro-
ducteurs sont disponibles sur une période relativement longue : le Salvador, ’Inde,
I’Ouganda et le Costa Rica. Les observations s’étendent de janvier 1975 & décembre
2004 (soit 360 observations par pays, sauf pour ’Ouganda ou la période d’étude
commence en 1981). Le prix international et le prix au producteur sont exprimés en
dollars US. Le prix du café est 'indice de prix international extrait de la base de don-
nées mensuelles IFS (2006). Les prix payés aux producteurs d’arabica sont extraits
de la base de I’Organisation Internationale pour le Café. Les séries sont déflatées
par l'indice des prix a la consommation dans le pays (IFS 2006). Les prix sont tous

exprimés en logarithmes.

Les hypotheéses sont testées suivant une démarche identique pour les quatre pays.
La premiére étape consiste & tester les propriétés statistiques des séries, a estimer
la relation de long terme entre les prix, & tester l'existence d’une relation de coin-
tégration entre les prix par les méthodes standards puis, dans la mesure ol les prix
s’avérent cointégrés, a estimer un modeéle & correction d’erreur. La deuxiéme étape
permet de tester I’hypothése d’une transmission entre le prix international et le prix
payé au producteur plus faible sur la période antérieure & la libéralisation des fi-
lieres. Elle consiste d’abord a déterminer une date de rupture dans la relation de
cointégration & I'aide du test de Gregory et Hansen (1996), puis a estimer un MCE

dans lequel les coefficients dépendent de la date de rupture en question. La derniére
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étape est consacrée a ’hypothése d’une asymétrie dans la vitesse d’ajustement du
prix payé au producteur. Elle consiste d’abord a estimer un modéle TAR & partir
duquel 'hypothése d’asymétrie est testée par la méthode de Enders et Siklos (2001).
Par la suite, un MCE tenant compte de I'asymétrie est estimé. L’hypothése d’une
élasticité de transmission variable selon la nature du choc de prix mondial (positif

ou négatif) est également testée.

4.1 Le Salvador

Jusqu’a la fin des années 1980, le gouvernement du Salvador tenait une place
centrale dans la filiére café, premier produit d’exportation du pays. Aprés 1979,
son role s’est méme accru, la politique économique du pays étant alors gérée par le
gouvernement central et les gouvernement municipaux, ainsi que plusieurs agences
décentralisées. En 1980, le gouvernement a nationalisé la commercialisation et 'ex-
portation du café & travers 'organisme public Incafe, intermédiaire obligatoire entre
les producteurs et les marchés d’exportation. Incafe a été vivement critiqué par les
producteurs en raison de I'importance des taxes & ’exportation et autres charges im-
posées qui pouvaient représenter jusqu’a 50% du prix de vente a I’étranger. En 1989,
la filiére café salvadorienne a retrouvé une gestion libérale et Incafe a été démantelé
(Paige, 1993). L’emprise de l'oligarchie caféiére centenaire sur la filiére a diminué,
méme si les usiniers privés profitent de leur role d’intermédiaires financiers (Billan,
1998). La réforme agraire a également permis I’émergence de coopératives de produc-
tion dont le pouvoir reste cependant limité. La figure 1 présente ’évolution du prix a
la production et du prix international du café sur la période 1975-2004. Le tableau 1
présente les résultats des tests de présence de racine unitaire sur les séries de prix.
De maniere générale, les tests ne rejettent pas ’hypothése de non-stationnarité sur
la période 1975-2004. L’estimation de la relation de long terme montre une élasticité
de transmission élevée (colonne 1 du tableau 2). Un test de cointégration standard
(Dickey-Fuller Augmenté) est ensuite appliqué au résidu de 1’équation de long terme.
L’hypothése nulle est la non-cointégration. Si la statistique de test est inférieure &
la valeur critique, I’hypothése nulle est rejetée. Les résultats rejettent ’hypothése de
non-cointégration sur la période globale (tableau 3). Les résultats de 'estimation du
MCE sur la période 1975-2004 sont présentés dans la premiére colonne du tableau 4.
Enders (1995) explique que le choix du nombre de retards peut étre déterminé par
un test d’autocorrélation sur le résidu de I’équation : si 'hypothése d’autocorrélation
n’est pas rejetée, le modéle est ré-estimé en rajoutant des retards. Dans le cas du
Salvador, le test de Durbin-Watson ne détecte pas d’autocorrélation dans le MCE
incluant un retard. L’élasticité de transmission de court terme sur la période totale

apparait élevée (0.89).

15



‘nuglsl reuorjeutsjul xud o anb 9ase snid jusweeniouod
axjreredde qned 1nejonpoid ne g9Aed x1d of ‘yuenbgsuod Ied ‘JUOWIR)OU BIIGRIC D S9II[enb so]jUaIoIp op 90Uo)SIXo,] Op UOSIel Us IOPeA[RS Np sinojeliodxa
S9] 90} JUSWS[qRILIDA Juo) [enbne [eipuow xuid 8] 1939yl sed au jusanad xnerpuow xud sor] a931s0dwod 92IPUL UN 989 xnerpuow xrid s8p |8dIPUL, : 9)ON

7 (qr/syued gn) mnejonpoid ne 9hed xtad np adIPUT . (q[/SIUD GN)) [PUOHRUINUL XLI NP DTPUT

NN ) N NP = = = = = = = = = = = = = = = = = = = = =
o (= o o o Nl Nel Nl Nl Nel Nl Nl Ned Nl Nl \O \O \O \O \O \O \O \O \O \O Ne) N O O O
o o [=] (=3 (= O \O O \O \O \O \O O O \O @® x x® @ o) [*3] o] o) 5] x® N N RY N ~
= @ N _ o O [o5] N [e} a1 > @ N = (=} o 2] N [e)} a1 = [€8) N - [} Nej o] N [e)} [$))

7\\/7 A 05

{..
| A\ <
L~
J

00¢

= —

V = f 0se

00¢

— 0s¢
C 00%

0S¥

00s

(xneurwou x1d) 1opeafeg ne 9yeo np [euoreusojur xud np 3o uononpoid e[ e Xud np 90IpuL,[ op UOHN[OAT — T "DI

16



{Juomenbrun 9juRISUOD I9AR J[PpPOUT

%G & NAIYROYIUSIS 4 YT © 9HAINROYIUSIS ., ONIEYY P UOIJRULIOJUL P
919911 9] Ted QUIULILYP 4S9 1597 P UOTYenby | SURP SPIRIAI OP SIGUIOU T "9DURPU) IU SJURISTOD SULS [IPOUI : [T]

: [g] ¢oruesuoo 90 eoUwRpUL) DoAR S[RPO :

[¢] -(dd) md op eouazeyIp o1RTUIOId

e[ 980 (ddyy) mdy ¢ moajonpoid ne xud np sury)tredo] of 9se dd : reuoryeursjur xud np sw)iredof of 150 md : 9J0ON

760°0 €600 s 0C6LT- ss TS6LT- sx LG6LT- 4 [1] C28TI- ddy
€800 180°0 sx Q9EET- s SFPEEI- s SCEEI- 44 [1] 197°€1- mdy
wx  OTT'C 61T°0 9.2'1- €68°0- L¥9°z (1] 9.z2'1- dd
wx  ¥O0C 7600 ¥16°0- €90 T- 4 08€°8 44 l€]l €TET- md
[¢] ] [1] [¢] ]
SSd SSdM dd dd dd Aay

(7002-¢L61 oporiod e[ Ins I0peA[RG) allR)IUN SUIDRL 8P S1S8], — [ "dV],

17



TAB. 2 — Relation de cointégration entre le prix international et le prix au producteur
(PP =&+ &P +e)

Salvador  Inde Ouganda  Costa Rica
& 1.66***  Q.87*** (.82%**  (.93%k*

0.02 0.01 0.01 0.01

€o -3.12%%0.59%** 0,767 0.09%*
0.10 0.05 0.06 0.04

Obs. 360 360 285 360

Note : L’estimateur est celui des Moindres Carrés Ordinaires.
Les écart-types, corrigés de ’hétéroscédasticité, sont présentés
sous les coefficients.

TAB. 3 — Test de cointégration (Dickey-Fuller Augmenté)

Aep = gper1+ > b pilNer—i + wy
Salvador Ouganda Inde Costa Rica
t -5.128%F  6.867** -6.428** -6.428**

Note : Le nombre de retards dans ’équation de test est déter-
miné par le critére d’'information d’Akaike. ** significatif & 1% ;
significatif a 5%.

Le test de Gregory et Hansen (1996) indique une date de rupture potentielle au-
tour de 1986, ce qui correspond relativement bien a la période de réformes (tableau 5).
Le tableau 6 présente les résultats de 'estimation du MCE dont les coefficients dé-
pendent de la période (équation 12). Dans le cas du Salvador (colonne 1), le test
de Wald appliqué aux coefficients du modéle indique que la réponse de court terme
est significativement plus importante aprés la date de rupture (mai 1986), ce qui
est le résultat attendu. En revanche, la vitesse d’ajustement n’apparait pas signifi-
cativement plus élevée aprés la date de rupture. Les résultats du test de Enders et
Siklos (2001) sont présentés dans la premiére colonne du tableau 7. Ils ne permettent
pas de conclure a la présence d’une asymétrie dans la vitesse d’ajustement du prix
au producteur. Enfin, dans la mesure o1, sur la période précédant la rupture dans
la relation de long terme, les prix n’apparaissent pas cointégrés (tableaux 8 et 9),

I’hypotheése d’une asymétrie dans la réponse instantanée ne peut étre testée.
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TAB. 4 — Modéle & Correction d’Erreur standard

APl =n+Xera 43050 AR + 3y B AP, vt

Salvador  Inde Ouganda Costa Rica

A -0.053***  .0.109%**  -0.122%FFF  -(.094***
0.018 0.024 0.289 0.024

Qo 0.928%**  (.249*%**  (.538***  (.109*
0.061 0.048 0.096 0.060

Obs. 358 358 282 358

DW p-value 0.53 0.52 0.77 0.14

Note : L’estimateur est celui des Moindres Carrés Ordinaires. Les écart-types sont
présentés sous les coefficients. DW p-value est la probabilité associée a la statistique
du test de Durbin-Watson avec HO : absence d’autocorrélation. *** (** *) significatif

2 1% (5%, 10%).

TAB. 5 — Test de Gregory et Hansen (Salvador)

Modele C Modele C/T Modele C/S
ADF* -5.65%**  mai 1986 -5.06**  mai 1986 -5.82*%** juil.1985
Zy -5.15%FF janv.1986  -5.01*%*  janv.1986 -5.34**  aout 1985
zZ -50.87*FF*  juin 1985 -48.31** janv.1986 -54.72** juin 1985

Note : *** (*¥*) significatif a 1% (6%). ADF™ (respectivement Z,, Z;) est la statistique
ADF (respectivement Z,, Z;) minimale.

TaAB. 6 — Modeéle & Correction d’Erreur avec rupture

Equation (12)

Salvador  Inde Ouganda
ag"t@ 0.659***  (0.299***  (.583***
0.107 0.070 0.128
ab®' 1.053%FFF  0.216%FF  0.604%**
0.078 0.066 0.168
xante_(0.020 -0.075%F  -0.124%k*
0.030 0.029 0.034
APost (. 072%*F*%  _0.156*%** _(0.068
0.028 0.042 0.082
Obs. 358 358 282
FO g3k (73 0.01
F®  1.72 2.33 0.37
Note : FV est la statistique du test de Wald appliqué

aux coefficients o (H0 : a§™c =

bty F@ est la statis-

tique du test de Wald appliqué aux coefficients A\ (HO :
A7t = \Pot) | T’estimateur est celui des Moindres Car-
rés Ordinaires.
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TAB. 9 — Test de cointégration avant la date de rupture (Dickey-Fuller Augmenté)

Aep = g1+ > b dilder—i + wy
Salvador Ouganda Inde
t -1.460  -5.244%** -5.653**

Note : Le nombre de retards dans ’équation de test est
déterminé par le critére d’information d’Akaike. ** signi-
ficatif & 1% ; significatif a 5%.

4.2 L’Inde

L’Inde appartient & la catégorie des pays ou les réformes ont été les plus com-
plétes : désengagement total de I’Etat de la commercialisation du café, abolition des
prix minimums, diminution des taxes a ’exportation et ouverture du marché aux
exportateurs privés (Krivonos, 2004). L’ajustement structurel a eu lieu au début des
années 1990. Avant la libéralisation de la filiére, un marketing board gérait ’achat,
la commercialisation et I’exportation du café. Les producteurs n’étaient payés qu’en
partie le jour de la livraison et devaient parfois attendre plusieurs mois avant de
recevoir 'intégralité de leur paiement, versé lorsque le café avait été vendu. Les ré-
formes engagées a partir de 1992 ont conduit & I’élimination progressive des fonctions

interventionnistes du marketing board.

La figure 2 présente 1’évolution du prix a la production et du prix international
du café. Les tests de racine unitaire appliqués aux séries de prix ne permettent gé-
néralement pas de rejeter I’hypothése de non-stationnarité sur la période 1975-2004
(tableau 10). Les résultats de 'estimation de la relation de long terme sont présentés
dans la deuxiéme colonne du tableau 2. L’élasticité de transmission apparait relati-
vement élevée sur la période totale (0.87). Le test de cointégration permet de rejeter
I’hypothése de non-cointégration sur la période globale, ce qui indique que les prix
payés aux producteurs sont liés aux prix internationaux par une relation d’équilibre

de long terme tout au long de la période (tableau 3).
La deuxiéme colonne du tableau 4 présente les résultats de 'estimation du MCE

standard sur la période 1975-2004. L’élasticité de transmission de court terme appa-

rait relativement peu élevée sur la période totale (0.25).
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TAB. 11 — Test de Gregory et Hansen (Inde)

Modele C Modele C/T Modele C/S
ADF* -6.80%**  sept.1994 -6.37***  juin 1987 -7.07***  nov.1993
zZy -5.90%**  sept.1993  -5.85%**  avril 1987 -6.10***  sept.1993
zZ} -62.69%**  sept.1993  -65.58***  janv.1987 -66.86*** sept.1993

Note : *** (**) gignificatif & 1% (5%). ADF”* (respectivement Z,, Z{) est la statistique
ADF (respectivement Z,, Z;) minimale.

Le test de Gregory et Hansen (1996) suggére la présence d’une rupture autour
de 1993 (tableau 11), période a laquelle les réformes ont débuté dans ce pays. La
deuxiéme colonne du tableau 6 présente les résultats de 'estimation du MCE in-
cluant la date de rupture (septembre 1993). Les tests d’égalité sur les coefficients
% et aP°%t ne révélent aucune amélioration significative de I’élasticité de trans-
mission instantanée aprés la date de rupture. Les tests d’égalité sur les coefficients
\te ot \POSt ne permettent pas non plus de conclure 4 un accroissement de la vitesse

d’ajustement sur la période récente.

En revanche, les tests préconisés par Enders et Siklos (2001) permettent de
conclure a la présence d’une asymétrie dans la vitesse d’ajustement du prix payé au
producteur (tableau 7). Les coefficients p; et pg apparaissent significativement diffé-
rents. Plus précisément, les résultats montrent une vitesse d’ajustement plus faible
lorsque le prix payé au producteur est inférieur a sa valeur d’équilibre augmentée du
seuil, ce qui est souvent le cas sur la période 1975-1993 (figure 3). Autrement dit, sur
la période 1975-1993, le prix au producteur est maintenu durablement en dessous de
sa valeur d’équilibre. Les résultats de 'estimation du MCE avec seuil sont présentés
dans la deuxiéme colonne du tableau 12. Cependant ici, le test de Wald ne permet
pas de conclure & une différence significative entre les coefficients AT et \~. Enfin,
les prix sur la période 1975-1993 étant non-stationnaires (tableau 13) et cointégrés
(tableau 9), ’'hypothése d’une asymeétrie dans I’élasticité de transmission instantanée
peut étre testée a 'aide d’'un MCE (équation 18). Les résultats sont présentés dans la
premiére colonne du tableau 14. Les coefficients n’apparaissent pas significativement

différents.
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TAB. 12 — Modéle & Correction d’Erreur avec seuil

Equation (17)

Inde Ouganda  Costa Rica

AT -0.135%*%  -0.498%**F (. 241%F**
0.059 0.120 0.038

AT -0.071%* -0.117%%*  -0.013
0.038 0.042 0.028

[ 0.227%**  (.548%**  (.126**
0.065 0.147 0.058

Obs. 222 157 358

Wald 0.89 9.30%** 24 57X

Note : Le test de Wald est appliqué aux coefficients A

(HO : At =X7).
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TAB. 14 — Modéle a Correction d’Erreur avec réponse de court terme asymétrique

Equation (18)

Inde Ouganda  Costa Rica

at 0.025* 1.104***  0.145
0.115 0.278 0.105

a” 0.220** 0.300 0.074
0.105 0.191 0.102

A -0.089***  _0.161*** -0.095%**
0.033 0.041 0.024

Obs. 222 157 358

F 0.00 4.84%* 0.17

Note : Le test de Wald permet de tester HO

aar =aqg.

4.3 L’Ouganda

La libéralisation des marchés internes et le démantélement des organismes pu-
blics de régulation en Ouganda a eu lieu progressivement. Le marketing board a perdu
son monopole sur les exportations en 1991. Les prix administrés ont été supprimeés la
méme année. Les fonctions interventionnistes du marketing board ont totalement dis-
paru en 1992. La taxe a ’exportation a été supprimée en 1992 pour étre ré-introduite
en 1994.

La figure 4 présente 1’évolution du prix a la production et du prix international
du café sur la période 1981-2004. Les tests de racine unitaire ne permettent géné-
ralement pas de rejeter I’hypothése de non-stationnarité sur la période 1975-2002
(tableau 15). L’estimation de la relation de long terme (tableau 2) sur cette période
met en évidence une élasticité de transmission élevée (0.82). Le test de cointégration
ADF rejette 'hypothése nulle (tableau 3). Les résultats de lestimation du MCE
standard sont présentés dans la troisiéme colonne du tableau 4. L’élasticité de court
terme est de 0.54.

Le test de Gregory et Hansen (1996) indique la présence d’une rupture dans la re-
lation de long terme autour de 1994, ce qui correspond relativement bien & la période
de réformes (tableau 16). La troisiéme colonne du tableau 6 présente les résultats de
Pestimation du MCE incluant la date de rupture (aott 1994). Le test d’égalité appli-
qué aux coefficients o€ et aP°$! ne suggére aucune amélioration de la transmission
de court terme. Le retour & I’équilibre n’apparait pas plus rapide apreés la date de

rupture.
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TAB. 16 — Test de Gregory et Hansen (Ouganda)

Modele C Modele C/T Modele C/S
ADF* -516%%*  déc.1993 -5.56***  juin 1986 -5.22** mars 1994
Zy -7.82%%%  maj 1994 -8.04***  juin 1986 -7.99***  aoit 1994
zZ% -84.87***  mai 1994 -88.78%**  juin 1986 -87.64*** aont 1994

Note : *** (*¥*) gignificatif a 1% (5%). ADF™ (respectivement Z, Z;) est la statistique
ADF (respectivement Z,, Z:) minimale.

En revanche, les résultats du test de Enders et Siklos (2001) indiquent que 1’hy-
pothése d’asymétrique ne peut étre rejetée sur la période précédant la rupture (ta-
bleaux 7). Les coefficients p; et ps apparaissent significativement différents, ce qui
suggére la encore une vitesse d’ajustement plus faible lorsque le prix payé au produc-
teur est inférieur & sa valeur d’équilibre augmentée du seuil ce qui est trés souvent
le cas (figure 5). L'effet d’asymétrie apparait également dans le MCE avec seuil
(tableau 12), les coefficients AT et A\~ apparaissent significativement différents, A~
étant moins élevé que AT en valeur absolue. Enfin, les prix sur la période 1975-1993
étant non-stationnaires (tableau 13) et cointégrés (tableau 9), ’hypothése d’une asy-
métrie dans ’élasticité de transmission instantanée peut étre testée & ’aide d’un
MCE (équation 18). Les résultats semblent indiquer (au seuil de 10% seulement) que
les chocs de prix positifs sont mieux transmis que les chocs négatifs sur la période
1981-1994.
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4.4 Le Costa Rica

Bien que les exportations aient été trés largement taxées jusqu’en 1999, le gouver-
nement n’a jamais poursuivi aucun objectif de stabilisation des prix & la production.
Le systéme de commercialisation étaient supervisé par une instance en charge de
fixer le paiement partiel minimum que les producteurs regoivent & l’avance (Instituto
de Café de Costa Rica - ICAFE). La totalité du paiement n’était versée qu’a la fin de
la saison, lorsque le prix d’achat des minotiers a été déterminé en fonction des ventes
totales aux exportateurs et des cotits de transformation. Les producteurs subissent
la totalité des fluctuations des prix internationaux (Cardenas, 1994). Ainsi, bien que
depuis plusieurs années le Costa Rica soit engagé dans une politique de libéralisation
commerciale, il n’y a pas de raison de penser que la transmission des prix agricoles
le long de la filiére café ait été améliorée - les prix payés aux producteurs étant déja
trés largement déterminés par les prix internationaux avant la libéralisation com-
merciale. Par conséquent, ’hypothése d’une rupture dans la relation de long terme
entre les prix n’est pas testée ici. En revanche, il est possible que les intermédiaires
commerciaux ait influencé la symétrie de la transmission. La procédure de Enders
et Siklos (2001) est donc utilisée pour tester la présence d’un seuil dans la vitesse

d’ajustement du prix payé au producteur.

La figure 6 présente I’évolution du prix a la production et du prix international du
café. Les tests de racine unitaire indiquent que les séries de prix sont non-stationnaires
sur 1975-2004 (tableau 18). Le test de cointégration montre que ces prix sont de plus
cointégrés sur la période (tableau 3). L’estimation de la relation de long terme (ta-
bleau 2) met en évidence une élasticité de transmission élevée (0.93). Les résultats de
Pestimation du MCE donnent un coefficient de court terme égal a 0.103 (ce qui est
relativement plus faible que dans les autres pays étudiés) et une vitesse d’ajustement

égale a -0.09.

Les résultats du test de Enders et Siklos (2001) indiquent que I’hypothése d’asy-
métrique ne peut étre rejetée sur la période 1975-2004 (tableau 7). Les coefficients py
et po apparaissent significativement différents, ce qui suggére & nouveau une vitesse
d’ajustement plus faible lorsque le prix payé au producteur est inférieur a la valeur
d’équilibre, ce qui est souvent le cas (figure 7). De méme, dans le MCE avec seuil,
les coefficients AT et A\~ apparaissent significativement différents, A\~ étant non si-
gnificatif (tableau 12). Enfin, les résultats du test de 'hypothése d’une élasticité de

transmission instantanée asymétrique ne s’avérent pas significatifs (tableau 14).
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5 Conclusion

Les résultats des tests appliqués a la filiére café au Salvador, en Ouganda, en Inde
et au Costa Rica montrent que le prix international et le prix payé aux producteurs
(exprimé en dollars US courants) sont cointégrés sur I'ensemble de la période 1975-
2004 (1981-2004 dans le cas de ’'Ouganda). Autrement dit, le prix a la production est
constamment déterminé par le prix international et par conséquent, les producteurs
n’ont jamais été complétement isolés des chocs de prix internationaux sur cette pé-
riode. Dans les exemples choisis, 1’élasticité de transmission est de plus relativement
élevée, ce qui signifie qu’une part importante des variations du prix mondial sont

transmises au prix payé au producteur.

De plus, la libéralisation des marchés internes et le démantélement des organismes
publics de commercialisation du café est susceptible d’avoir joué sur la transmission
des chocs en améliorant 1’élasticité de transmission instantanée notamment. Ce ré-
sultat n’est cependant pas systématique (cas du Salvador uniquement). En outre,
les résultats ne montrent aucune amélioration de la vitesse d’ajustement du prix au
producteur. A la lumiére de ces cas d’étude, il est donc difficile de montrer dans
quelle mesure les politiques d’intervention sur les prix peuvent affaiblir la transmis-

sion entre les prix.

Les résultats ne mettent pas non plus évidence d’asymeétrie dans la réponse de
court terme du prix au producteur. En revanche, les mécanismes de stabilisation des
prix et le jeu des intermédiaires commerciaux sont susceptibles d’agir sensiblement
sur la vitesse d’ajustement du prix payé au producteur. En effet, sur la période
antérieure aux réformes (’ensemble de la période dans le cas du Costa Rica) la vitesse
d’ajustement du prix au producteur apparait souvent plus faible lorsque le prix se
trouve en dessous de sa valeur d’équilibre. Ce résultat souligne dans quelle mesure les
organismes de stabilisation des prix et les autres intermédiaires commerciaux peuvent
influencer la dynamique d’ajustement du prix a la production et introduire dans la

transmission entre les prix une asymeétrie clairement défavorable aux producteurs.
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