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RESUMO

A tese intitulada “Trés Ensaios em Macroeconometria” é composta de trés capitulos.
O primeiro capitulo aplica um modelo em painel dindmico para analisar a convergéncia da
taxa de crescimento do PIB per capita, numa abordagem ndo linear através de um efeito
threshold para os vinte e seis Estados brasileiros mais o Distrito Federal, durante o periodo
1985-2005. Os resultados indicam a existéncia de dois clubes de convergéncia, um formado
pelos estados que se encontram no regime de baixa renda, formado pelos estados da regiao
nordeste, norte (com excecdo do estado do Amazonas) e o estado de Goias, enquanto que o
outro clube ¢ formado por aqueles que se encontram no regime de alta renda, compostos pelos
estados da regido sul e sudeste, mais os estados de Mato Grosso, Mato Grosso do Sul e o
Distrito Federal. No segundo capitulo aplica-se uma formulacdo de tendéncias comuns as
variaveis PIB real, taxa de juros SELIC nominal, oferta monetaria do agregado M1 e taxa de
inflacdo IPCA, para extrair uma medida de nucleo de inflagdo com caracteristicas foward-
looking. Ap6s determinar o nucleo de inflagdao para o IPCA, testam-se as condi¢des para uma
medida de nucleo segundo Marques et al. (2003) juntamente com duas outras medidas de
nucleo fornecidas pelo Banco Central do Brasil. Por tltimo testam-se a acuracia de previsodes
fora da amostra feitas por essas medidas para o IPCA. Os resultados confirmam que a medida
de nucleo por tendéncias comuns tem um bom poder preditivo. O terceiro capitulo testa a
hipétese da paridade do poder de compra (PPP) para o Brasil durante o periodo de 1985 a
2008 através da aplicagdo dos testes de raiz unitdria em painel com dependéncia transversal
apresentados em Moon e Perron (2004) e Pesaran (2007). Utiliza-se como base de dados o
indice de inflagdo INPC para nove regides metropolitanas: Belo Horizonte, Belém, Curitiba,
Fortaleza, Porto Alegre, Recife, Rio de Janeiro, Sdo Paulo e Salvador. Os resultados mostram
mudanga de persisténcia apos a implementagdo do Plano Real. Enquanto que no periodo de
alta inflacdo a hipotese de Paridade do Poder de Compra PPP ¢ satisfeita, no periodo de
estabilizacdo de pregos a PPP ndo ¢ satisfeita. Este resultado ¢ fortalecido através da analise
das estatisticas descritivas dos dados.

Palavras — Chave: convergéncia, PIB per capita, nucleo da inflagdo, paridade do poder de
compra.



ABSTRACT

The thesis entitled "Trés Ensaios em Macroeconometria" is composed of three chapters. The
first chapter applies a dynamic panel model to analyze the convergence rate of growth of GDP
per capita, non-linear approach using a threshold effect for the twenty-six Brazilian states plus
the Distrito Federal during the period 1985-2005. The results indicate the existence of two
convergence clubs, one formed by the states that are in the regime of low income, formed by
the Northeast region, north (with the exception of the state of Amazonas) and the state of
Goias, while other club consists of those who are in the regime of income, formed by the
states of South and Southeast, over the states of Mato Grosso, Mato Grosso do Sul and
Distrito Federal. The second chapter presents a formulation of common trends in the variables
real GDP, nominal interest rate Selic, money supply of M1 and IPCA inflation rate, to extract
a measure of core inflation with features foward-looking. After determining the core inflation
for the IPCA, we tested the conditions for a measure of core second Marques et al. (2003)
along with two other core measures provided by the Banco Central do Brasil. Finally, we
tested the accuracy of forecasts out of sample made by these measures to the IPCA. The
results confirm that the measure of core inflation by common trends have a good predictive
power. The third chapter tests the hypothesis of purchasing power parity (PPP) in Brazil
during the period 1985 to 2008 by applying the unit root tests in panel with cross section
dependence presented in Moon and Perron (2004) and Pesaran (2007 ). We tested the index of
inflation INPC for nine metropolitan areas: Belo Horizonte, Belém, Curitiba, Fortaleza, Porto
Alegre, Recife, Rio de Janeiro, Sao Paulo and Salvador. The results show a change in
persistence after the Plano Real. While in the period of high inflation the PPP is satisfied, the
period of stabilization of prices to PPP is not satisfied. This result is strengthened by
examining the descriptive statistics of the data.

Keywords: convergence, per capita GDP, core inflation, parity of purchasing power.
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CAPITULOI - Convergéncia de Renda dos Estados Brasileiros:
Uma Abordagem em Painel Dindmico com Efeito Threshold.

1. INTRODUCAO

Desde trabalhos pioneiros como Baumol (1986), convergéncia de renda entre
economias tém sido um tema de estudo com presenga constante na literatura econdmica
internacional. Seguindo Galor (1996), esses estudos tém investigado essencialmente a
validade de trés diferentes tipos de hipoteses de convergéncia. A primeira hipdtese refere-se a
convergéncia absoluta, que analisa a tendéncia, no longo prazo, da aproximagao das rendas
per capita das economias em relacdo ao nivel da economia lider, independentemente das

condig¢des iniciais em que se encontram.

A segunda hipotese refere-se a convergéncia condicional, no qual as rendas per
capita de economias que apresentam caracteristicas estruturais (preferéncias, tecnologias,
taxas de crescimento populacional, politicas governamentais, etc) idénticas convergirem no
longo prazo para o mesmo nivel independentemente das condi¢des iniciais. Esse tipo de
convergéncia ¢ baseada na formulacdo Neoclassica tradicional explicitada por Barro e Sala-i-

Martin (1992) e Mankiw, Romer e Weil (1992).

A terceira e ultima hipotese refere-se a formagao de “clubes de convergéncia”,
isto ¢, rendas per capita de um grupo de economias com idénticas caracteristicas estruturais

convergem no longo prazo desde que as condi¢des iniciais também sejam idénticas.

A maior parte dos estudos empiricos sobre convergéncia baseia-se no
relacionamento inverso e linear entre os niveis e as taxas de crescimento das rendas per

capita. Esses estudos consistem em testar a hipotese de [ -convergéncia (absoluta e

condicional), também conhecidas como regressdoes Barro-Baumol, referéncias a Barro (1991)
e Baumol (1986). Entre as criticas as regressdes do tipo Barro-Baumol tais como as
apresentadas em Friedman (1992) e Quah (1993), estd o fato de que o coeficiente estimado
representa um valor médio da amostra total utilizada, podendo indicar auséncia de
convergéncia quando em sub-amostras pode existir convergéncia (através da formagdo de

clubes de convergéncia).
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No Brasil estudos de convergéncia de renda per capita entre Estados, aplicando
técnicas do tipo Barro-Baumol tais como Ferreira e Diniz (1995), Ellery e Ferreira (1996)
Ferreira (1996, 1999, 2000), Zini Jr. (1998) e Azzoni (1997, 1999 e 2001), sugerem

geralmente inexisténcia ou baixa velocidade de convergéncia.

Dentre os estudos que aplicam metodologias mais recentes, pode-se destacar
aqueles baseados em econometria espacial, tais como Mossi et al. (2003), Magalhaes,
Hewings e Azzoni (2005) e Raul e Azzoni (2006) e nas técnicas propostas por Quah (1997)
como Gondim et al. (2007). Esses estudos encontram evidéncias de clubes de convergéncia
formados basicamente por dois grupos: um por Estados das regides Norte e Nordeste e outro

por Estados das Regides Sul e Sudeste e Centro-Oeste.

Resultados similares também sdo encontrados em Maciel et al (2008). A partir de
uma adaptacdo do modelo Hall Jones (1999), simulagdes computacionais recursivas para o
periodo de 1985 a 2015, tomando como base o ano de 1985, indicam uma tendéncia a
concentragdo espacial e formacgdo de dois estados estacionérios para as rendas per capita das
regides brasileiras. As regides Sul e Centro-Oeste tendem a alcangar a renda per capita da
regido mais rica, o Sudeste. Por outro lado, as regides mais pobres, o Nordeste e o Norte, nao

tendem a apresentar mudangas significativas na dinamica de suas rendas per capita.

Seguindo essa linha de investigacdo, trabalhos recentes procuram investigar a
formacao de clubes de convergéncia através de modelos econométricos nao lineares. O estudo
de Fiaschi e Lavezzi (2007), por exemplo, baseado no modelo de crescimento de Solow testa
a convergéncia em clubes através das estimacdes de matrizes de transi¢do de Markov e de
densidades de distribuicdo pelo método de suavizacdo por ntcleo (kernel smoothing).
Utilizando dados de Maddison (2001) para 122 paises no periodo 1950-1998, verifica-se um
padrao de crescimento ndo linear entre as economias, onde uma fase inicial de baixo
crescimento ou de auséncia de crescimento € seguida por uma fase de crescimento acelerado e
finalmente por uma fase de eventual desaceleracdo do crescimento uma vez que determinada
economia atinge certo nivel de PIB per capita. Sob os resultados encontrados, questdes sobre
convergéncia sao discutidas, recomendando-se em geral que estudos que analisam dinamicas
de crescimento entre economias devem levar em conta o padrdo nao linear das taxas de
crescimento. Outros estudos que envolvem ndo linearidade e convergéncia sdo Durlauf e
Johnston (1995), Temple (1998), Liu e Stengos (1999), Durlauf et al. (2001), Fiaschi e
Lavezzi (2003) e Ho (2006).



14

O objetivo do presente estudo ¢ verificar a presenca de convergéncia nos estados
brasileiros no periodo 1985 a 2005 utilizando um modelo de dados em painel dinamico com
efeito threshold, similar ao empregado em Ho (2006). A principal contribuicdo dessa
metodologia ¢ levar em conta o padrao nao linear de crescimento entre as economias junto

com as vantagens da modelagem em dados em painel em relagdo a dados transversais.

O restante do estudo esta dividido em quatro se¢des. A primeira secao apresenta a
metodologia no qual o modelo ¢ descrito. Na segunda secao ¢ feita uma analise estatistica dos
dados. A terceira secdo analisa os resultados estimados. E na quarta e ultima secdo

apresenta-se a conclusao.
2. METODOLOGIA

O arcabougo teodrico que fundamenta a metodologia em painel dinamico, sugerida
por Islam (1995) segue o modelo de crescimento desenvolvido em Mankiw-Romer-Weil
(Mankiw et al., 1992). No modelo de Solow simplificado, a fungdo de producdo Cobb-

Douglas com progresso tecnologico do tipo labor-augmenting assume a seguinte forma
Y(t)= K®O)“(ADL@) ™, O<a<l, (1)

onde Y ¢ o produto, K o capital e L ¢ o trabalho. Assume-se que L e A crescem exogenamente

a taxas n e g respectivamente, tal que
L(¢) = L(0)e"
A(t) = A(0)e*" .

Admite-se que s ¢ uma fracdo constante do produto que ¢ poupada e investida. Define-se o
produto e o estoque de capital por unidade de trabalho efetivo respectivamente como

yv=Y/AL e k=K/AL. Assim a equagdo (1) escrita como unidade de trabalho efetivo ¢

igual a

y=k(®)* . )

A equacgdo descrevendo a dindmica de k(¢) ¢ dada por:
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k=sy(t)—(n+g+8)k(t)
= sk()" —(n+ g+ 8)k(t), (3)

onde o ¢ a taxa de depreciagdo considerada constante. Assim, k converge para o seu valor

em estado estacionario

1/(1-a)

. S

k=| —— ) 4
(n+g+5} @

Substituindo a equagdo (4) na equagao (1), tem-se o valor de y(¢) em seu estado estacionario,

al(l-a)
* S
S [ . 5
d {n+g+5j )

Para descrever a dinamica de transi¢ao da economia a partir de um ponto inicial para o estado

estacionario ¢ preciso log — linearizar a equagdo que descreve a transi¢do do capital. Esta

. . ~ , . ;. . ;. * ;. . .,
linearizagao ¢ feita proxima do estado estacionario, k£ . Para tal propodsito defini-se a variavel:

z(O) =lnk(@t)-Ink” = 2(t) = k(1)

k(1)
e
k(t)=e""k".
Dividindo a equagdo (3) por £ (t) tem-se:
: k(t) a-1
H=—"2=sk(t)"" —(n+g+J
(1) k() sk(t)"" —(n+g+0)

Assim,

2 =5’k —(n+g+9).
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Usando a aproximagao de Taylor de primeira ordem para z(¢) proximo do estado estacionario,

z' =0, implica que
() =—s(l—a)(k )7k z(t),

ou

k")”

20 = —s(-a) ¢ -

z(1).

*Na

) k .
De acordo com a equagdo (3) verifica-se que s ( k*) =(n+ g+ 0), portanto substituindo esta

expressao na equacao acima tem-se,

zt)=—(-a)(n+g+9)z(¢)

entdo, dado que z(¢) = % e z(t)= ln( kk(f)j chega-se a seguinte equagao:
M- h{’lf)j, ©)
k(t) k

onde A =(1-a)(n+g+0). A equacdo acima indica que a taxa de crescimento do capital por
unidade de trabalho efetivo depende da velocidade de convergéncia A e da distdncia do

. . ~ . ;. *
estoque de capital £ da economia no tempo ¢ em relagdo ao seu estado estacionario k .

A partir da equacgao (2) pode-se mostrar que:

30 = ak(t) (1) = 5(0) = ak ()" % .

Portanto,

) _ ko
) k@)
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1 YO | _ aln(k(t)J
y* k* M

Substituindo as duas expressoes acima na equagao (6) implica que,

M:—Mn[y(t)J (7
() v

onde A=(1-a)(n+g+9). Entdo verifica-se que assim como o capital, a taxa de

crescimento do produto por unidade de trabalho efetivo depende da velocidade de

convergéncia A e da distdncia do produto y(¢#) da economia no tempo ¢ em relacdo ao seu

. ;. *
estado estaciondrio y .

Observe-se que a equagdo (7) € uma equagdo diferencial linear de primeira ordem

em In y(¢), cuja solucao ¢ dada por
Iny, = (1 —e )ln y +e*Iny,. (8)

onde y, ¢ o periodo inicial € 7 € o tempo que o produto por unidade de trabalho efetivo, y,
. . ;. *
leva para percorrer o caminho de y, para o estado estacionario y . Tomando y, , como o

periodo inicial e assumindo temporariamente y~ como uma série de tempo, tem-se que
Iny, = (1 —e 't )ln y, +e* Iny, . 9)

Dado que a equagdo (9) se mantém em qualquer periodo de tempo, pode-se defasa-la em um

periodo utilizando a lei de projecdes interadas:

Iny,_ = (1 —e " )ln y , +e ny, . (10)
Subtraindo a equagdo (10) da equacdo (9) chega-se a seguinte expressao:

Alny, :(l—e’“)Alny:+e’”AlnyH. (11)

A equagdo (11) expressa o processo de convergéncia da taxa de crescimento sobre

o tempo. Ela implica em convergéncia da taxa de crescimento condicional a taxa de



18

crescimento em estado estaciondrio. Este processo de convergéncia segue uma caracteristica
geral do modelo de crescimento neoclassico: tanto quanto a taxa de crescimento ¢
monotonicamente decrescente na intensidade do capital e algumas condi¢des do tipo Inada se
mantém, o estado estaciondrio € unico e globalmente estavel. Isto ¢, se as taxas em estado

estacionario sdo todas idénticas entre as economias, as taxas de crescimento convergirao.

Estendendo a equagdo (11) para o modelo na forma de dados em painel, tem-se

que
Alny,, = (1- B)Aln Po+eAnp,  +E,,  B=et . (12)

Assumindo que a renda em estado estacionario € constante durante o tempo e

tomando 7, = (1- $)Aln yj.,, , chega-se a forma reduzida do modelo,

Alnyj,t :i,"*'ﬂAlnyj,z—l"}"fj,t 5 ﬂ:e_m- (13)

Verifica-se que a equacdo (13) expressa um painel dinamico de primeira ordem com efeito

fixo sem componentes em estado estacionario.

A anélise adotada aqui, concentra-se na magnitude do coeficiente estimado de /7,
e ndo em A, ja que S mede a velocidade de convergéncia para sua taxa de crescimento em
estado estacionario (=0). Um valor de £ muito proximo de zero implica que variagdes de
curto prazo na taxa de crescimento da economia j, a taxa converge rapidamente para o seu
nivel em estado estacionario. Dessa forma, existem duas situagdes extremas: primeiro, quando
P =0, a taxa de crescimento converge instantaneamente para o seu nivel em estado
estacionario; segundo, quando S =1, tem-se a situacdo de um forte processo de passeio
aleatorio, implicando que a taxa de crescimento de uma economia persiste em seu nivel

corrente.

Seguindo o trabalho de Ho (2006), a ndo linearidade no modelo, ¢ incluida através
de um efeito threshold no parametro £, condicionado ao nivel de renda per capita. Supondo

a existéncia de 3 regimes, por exemplo, o0 modelo em painel dindmico com duplo thresholds

pode ser descrito da seguinte forma.
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Alnyj’t =7, +,6’1Alnyj’t_1 +e,, YiiSh (13a)
Alny_/,z :77_/ +ﬂ2Alnyj,H +é&;, VW<V <72 (13b)
Alny, =7z, +pAlny,  +¢&,, VieZ72 (13¢)

onde 7, ¢ o efeito fixo, y, ey, sdo os pardmetros thresholds, y, > y,, fB; s@o os coeficientes
que mensuram a velocidade de convergéncia dentro de cada regime, ¢ &, € um erro

(independente) com média zero e variancia o jz .

Nesta metodologia a analise de convergéncia examina basicamente a significancia
¢ a magnitude do pardmetro estimado para cada regime de renda, f,. Se em um regime o

parametro estimado for estatisticamente insignificante, entdo as economias que se encontram
nesse regime nao convergem, persistindo em seus niveis de renda correntes. Isto pode indicar
a presenca de barreiras ao crescimento nessas economias. Por outro lado, se em um regime o
parametro estimado for estatisticamente significante, entdo as economias convergem para um

nivel de renda comum ao grupo.

Em relacdo a magnitude dos pardmetros estimados, dado que eles sdo positivos e

significantes, dentre possiveis situagdes, pode-se ter:

a) Se B, < B, < f;, as economias dos regimes de rendas per capita mais baixas, possuem

velocidades de convergéncia mais altas, favorecendo a existéncia de um efeito cacth up das

economias nos regimes de menores rendas em direcao aos de maiores rendas.

b) Se B, > B, > f;, isto implica que as economias que se encontram nos regimes de rendas

per capita mais baixas, sdo relativamente persistentes em seus regimes de rendas, e ha pouca

possibilidade de efeito catch up em dire¢ao aos regimes de rendas per capita mais altas.

Para determinar se o efeito threshold ¢ estatisticamente significante no modelo

(13a-13c), testa-se a hipotese nula de auséncia de efeito threshold:

Ho:ﬁ1:ﬂ2:ﬁ3 (14)
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Sob H, o valor do efeito threshold y nao ¢ identificado, entdo testes de hipoteses classicos

nao possuem distribuigdes padrdes. Para resolver este problema, Hansen (1999) aplica um
método de bootstrap para simular a distribuicdo assintotica do teste de razdo de
verossimilhanga e computar os valores criticos assintoticamente corretos. O mesmo
procedimento € aplicado para determinar o nimero de regimes no modelo econométrico.
Partindo, por exemplo, de um maximo de 3 regimes, o teste ¢ aplicado de forma seqiiencial

para zero contra um, um contra dois e dois contra trés regimes.

Os parametros y's ¢ f's sdo, em geral, estimados conjuntamente com o uso do

método dos Minimos Quadrados Ordinario (OLS) [Chan (1993) e Hansen (1999)]. Porém o
modelo (13a-13c¢) inclui como regressor a variavel dependente defasada. Nesse caso existe

correlagdo entre Alny,, , e o erro ¢,, através do componente de efeito fixo. Esta situagdo

torna os estimadores OLS enviesados e inconsistentes, ainda que o erro ndo exiba
autocorrelacdo. O viés resultante pode ser significativo mesmo que em grandes amostras. Esta
situagcdo ocorre também no caso de estimadores LSDV (Least Square Dummy Variable), uma
vez que as transformagdes operadas para eliminar o efeito fixo ndo eliminam a correlacao
entre a varidvel dependente defasada e o erro resultantes da transformagdo. Alguns
estimadores baseado no uso de varidveis instrumentais solucionam este problema, entre os
mais utilizados estdo o estimador baseado em OLS de Anderson e Hsiao (1981, 1982) e o

estimador baseado em GMM proposto por Arellano e Bond (1991).

Islam (2000), utilizando os dados de Summers-Heston (1991, 1998) analisa as
propriedades de pequenas amostras dos principais estimadores de painel dindmico com uma
defasagem. Através de um estudo de Monte Carlo, aplicado na andlise de convergéncia, ele
verifica que em pequenas amostras ha a possibilidade da presenga de viés de estimacdo.
Dentre os estimadores estudados', aqueles que utilizam como instrumentos varidveis em
primeira diferenca defasadas, apresentam melhor performance em relagao ao tamanho do viés.
Por tal razdo e pela facil aplicabilidade, utiliza-se no presente estudo o estimador de
Anderson-Hsiao (1981, 1982), tomando como instrumento a primeira diferenca da taxa de
crescimento defasada em um periodo, gerando assim um estimador consistente (veja-se

Apéndice).

' Além dos estimadores Anderson-Hsiao e Arellano-Bond, Islam (2000) analisa também o de minima distancia
sugerido por Chamberlain (1982, 1983) e os estimadores tradicionais OLS e LSDV.
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3. ANALISE PRELIMINAR DOS DADOS

Os dados referem-se ao PIB per capita (PIBpc), utilizado como variavel
threshold, e sua taxa de crescimento (TXPIBpc) para os 26 estados” brasileiros mais o Distrito
Federal no periodo 1985-2005, tendo como fonte o IPEADATA. Os dados estdo em termos
reais, deflacionados pelo INPC com ano base de 2005. A tabela abaixo apresenta algumas

estatisticas descritivas em relagdo as variaveis:

Tabela 1.1 — Estatistica descritiva do PIB per capita dos estados 1985-2005

Estatistica PIBpc TXPIBpc
Média 8.106,01 0,017
Mediana 6.708,80 0,012
Valor Maximo 34.510,00 0,670
ValorMinimo 2.222,72 -0,263
Desvio Padriao 4.683,26 0,096
N° de Observagoes 567 540

Fonte: Elaboragao Propria.

O processo de convergéncia também é comumente analisado através da dispersdo
da renda entre as unidades cross-section durante um intervalo de tempo, o que ¢ conhecido
comoo -convergéncia. A figura 1 seguinte, apresenta a média, os desvios padrdes do
logaritmo do PIB per capita e de sua taxa de crescimento para os vinte e seis Estados mais o

Distrito Federal, durante o periodo de analise.

> Em relagdo ao estado de Tocantins, utiliza-se uma extrapolagdo baseada em médias moveis para se obter os
anos de 1985 a 1988.
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Fonte: Elaboragao propria.

Figura 1.1 — Média e dispersao do PIB per capita dos estados 1985-2005.
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De acordo com a Figura 1.1(a) a média do PIB per capita apresenta uma oscilagao
no intervalo entre 7.300 a 8.000 reais no periodo de 1985 a 2001, tendo uma forte tendéncia
crescente a partir de meados de 1999, culminando numa média igual a 9.837 reais em 2005. A
Figura 1.1(b) mostra o desvio padrao do logaritmo do PIB per capita apresentando uma baixa
variagdo e uma tendéncia linear decrescente consideravelmente acentuada. Na Figura 1.1(c), o
logaritmo da taxa de crescimento apresenta uma varia¢ao dentro do intervalo compreendido
entre 0,037 ¢ 0,12 de 1986 a 2001, quando em 2002 apresenta um pico igual a 0,18 que logo ¢
revertido no ano seguinte e decai para um valor igual a 0,042 em 2005. A variagdo do valor

igual a 0,078 em 1986 para 0,042 em 2005 sinaliza a presenga de convergéncia.

Em relacao a Figura 1.1 analisada, constata-se um forte aumento da renda média e
a sinalizacdo de convergéncia em decorréncia da diminui¢do consideravel na dispersdo e na
taxa de crescimento da renda. Porém esses resultados ndo indicam relacionamento entre o
nivel de renda e a velocidade de convergéncia, nem a possivel presenca de clubes de
convergéncia. Os resultados estimados do modelo apresentados na se¢do seguinte investigam

essas questoes.

Vale resaltar que um dos requerimentos para o modelo em painel com efeito
threshold, segundo Hansen (1999), ¢ a estacionaridade da variavel threshold; isto €, ela ndo
pode apresentar raiz unitaria. Entdo para se testar a hipdtese nula de presenga de raiz unitaria
contra a hipdtese alternativa de auséncia de raiz unitaria, utiliza-se o teste de raiz unitéria para
painel, proposto Levin, Lin e Chu (2001). O resultado do teste para a varidvel threshold PIB

per capita ¢ apresentado na tabela abaixo.

Tabela 1.2 — Teste de raiz unitaria em painel para o PIB per capita

Teste Estatistica Probabilidade
Levin, Lin & Chu -204.075 0.0206
Obs: Teste com intercepto e tendéncia linear.

Selecdo de defasagem através do critério de Hannan-Quinn.
Fonte: Elaboragao propria.
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O teste de raiz unitaria rejeita a hipdtese nula em um nivel de confianca igual a
5%, indicando assim a estacionariedade da varidavel threshold. Este resultado confirma
também a estacionariedade da taxa de crescimento do PIB per capita, ja que esta ¢ a primeira
diferenca em logaritmo da varidvel threshold. Dado que as varidveis sdo estacionarias, o

modelo pode ser estimado. Os resultados sdo apresentados da se¢do seguinte.

4. RESULTADOS DA ESTIMACAO DO MODELO EM PAINEL DINAMICO COM
EFEITO THRESHOLD

Primeiramente, ¢ necessario testar o numero de efeitos threshold (regimes de
convergéncia). Para tanto aplica-se um teste seqiiencialmente para modelos estimados com
. . 3 . .
zero, um e dois efeitos threshold °. O resultado do teste e dos coeficientes estimados para os

modelos com zero até dois efeitos threshold, é apresentado na tabela seguinte.

* Devido ao tamanho da amostra aplica-se aqui no méximo dois efeitos threshold.
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Tabela 1.3 — Estima¢ao do modelo em painel dinamico com efeito threshold

Teste de Hipodtese Estatistica do Teste LR p-valor LR
HO: Sem threshold, H1: Um threshold LR =8,22 (2,90; 4,10, 5,64) 0,0025
HO: Um threshold, H1: Dois threshold LR =1,97 (2,28; 3,08; 5,09) 0,1395
Parametros Estimativas t p-valor t
Sem threshold

Bivo 0,4879

OLS (0,1556) 3,1346 0,0009
White (0,1442) 3,3834 0,0003
Um threshold

By, Ay, <8.136} 0,5887

OLS (0,2108) 2,7928 0,0027
White (0,1963) 2,9979 0,0014
By 4y, 28136} 0,3679

OLS (0,2329) 1,5793 0,0574
White (0,2090) 1,7604 0,0394
Dois threshold

By 49, <5817} 0,3346

OLS (0,2807) 1,1918 0,1169
White (0,2560) 1,3068 0,0959
By, {58172y, >8.136} 0,9145

OLS (0,3178) 2,8776 0,0020
White (0,3032) 3,0162 0,0013
Bs 1y, 28136 0,3691

OLS (0,2327) 1,5860 0,0566
White (0,2091) 1,7651 0,0390

Obs: Os valores em parénteses na estatistica do teste LR, representam os valores criticos a 10%, 5% e 1%
niveis de confianga respectivamente, obtidos pelo método bootstrap com 2.000 replicacdes.

Os valores em parénteses abaixo das estimativas dos coeficientes representam respectivamente oS erros
padrdes com residuos homocedasticos e com correcdo de heterocedasticidade pela matriz de White.

O p-valor para o teste ¢ de significancia do coeficiente estimado, foi calculado para o teste unilateral a direita

(H,:B>0).

Fonte: Elaborago Propria.

De acordo com o resultado do teste de hipotese, primeiro rejeita-se a hipotese nula
de auséncia de efeito threshold a um nivel de 1% de confianga. Na seqiiéncia a hipotese nula

da preseng¢a de um efeito ndo ¢ rejeitada, confirmando assim o modelo com um threshold.

Apesar dos modelos sem e com dois threshold serem rejeitados, os seus
resultados estimados sdo apresentados na tabela acima. O valor do parametro threshold

estimado ¢ igual a 8.136, que ¢ praticamente igual a média nacional do PIB per capita, 8.106.
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Entdo tem-se dois regimes de acordo com o nivel de renda, um no qual encontram-se os
estados com PIB per capita inferior a 8.136 (definido aqui como regime de baixa renda), e um
outro regime com estados que apresentam PIB per capita superior a 8.136 (definido aqui

como regime de alta renda).

O coeficiente estimado do primeiro regime ¢ estatisticamente significante a 1% e
apresenta um valor de 0,5887, enquanto que o coeficiente estimado do segundo regime ¢
estatisticamente significante a 5% para o teste t com o erro padrio corrigido para
heterocedasticidade, e ¢ igual a 0,3679. Entdo verifica-se que ha convergéncia nos dois
regimes, sendo que o regime de alta renda apresenta um coeficiente menor, indicando uma
velocidade de convergéncia maior do que o regime de baixa renda. Por este resultado, o fato
do regime de baixa renda apresentar um processo de convergéncia mais lento do que o regime
de alta renda sinaliza um efeito catch up muito fraco, apesar de alguns estados pertencentes a
esse regime poderem migrar para o regime de alta renda no decorrer do periodo de tempo
analisado. Observe-se que se o modelo com dois efeitos threshold fosse estatisticamente
significante, o regime de renda mais baixa apresentaria uma velocidade de renda maior do que
o regime de renda intermedidria, favorecendo assim um efeito catch up em direcdo a este
regime. Porém o coeficiente estimado para o segundo regime apresentaria um valor muito
proximo de um o que indicaria um processo de convergéncia muito fraco, indicando uma
persisténcia dessas economias nesse regime e pouca possibilidade de efeito catch up em
direcdo ao terceiro regime. Observe-se ainda que neste caso, o terceiro regime (regime de alta
renda) apresentaria uma velocidade de convergéncia alta e aproximadamente igual ao segundo

regime do modelo com um threshold.

Os resultados verificados acima podem ser confirmados pela andlise da evolugao
da densidade do PIBpc para os Estados em dois periodos de tempo de acordo com a Figura
1.2 abaixo. O primeiro periodo corresponde a média do PIBpc para o periodo 1985-1994, e o
segundo periodo refere-se a média do PIBpc para o periodo 1996-2005. A andlise em dois
periodos, correspondente @ média dos primeiros e dos ultimos dez anos, ela ¢ necessaria para
que se possa captar o processo de convergéncia. Estima-se a densidade de distribui¢ao pelo
método de suavizagdo por nicleo® (kernel smoothing). O PIBpc foi padronizado em relagdo a

sua média nacional. Entao 0,8 no eixo horizontal indica 0,8 vezes o PIBpc médio do Brasil no

* Utiliza-se a fungdo kernel Epanechnikov com o critério de selegdo da janela (bandwidth) baseado em Silverman
(1986).
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periodo 1985-2005 ou 80% deste. Dessa forma o valor da variavel threshold estimada igual a

8.136 corresponde a 1,003 da renda média do Brasil.

Periodo Médio 1985-1994 Periodo Médio 1996-2005
9 8
8- 74
7 6
6
8 8
(0]
g .5 g n
5 4 5
a} o 3]
3
2
2
N 1
0 T T T T T 0 I I I I I I I
0.0 0.5 1.0 15 20 25 00 05 10 15 20 25 30 35
| — Kernel (Epanechnikov, h=0.5171) | —— Kernel (Epanechnikov, h=0.5839) |

Fonte: Elaboragao Propria.

Figura 1.2 — Densidade do PIB per capita dos estados

A Figura acima mostra a densidade da média do PIBpc nos primeiros (grafico a
esquerda) e nos Ultimos dez anos(gréafico a direita), separada pelos dois regimes de acordo
com valor da variavel threshold, relativa a média nacional do PIBpc, representada pela linha
tracejada em 1,003 no eixo horizontal. Entdo tem-se o regime de baixa renda a esquerda e o
regime de alta renda a direita da variavel threshold. Nos primeiros dez anos, no regime de
baixa renda hd um grande pico situado em 0,7 € um pequeno pico no regime de alta renda
situada em 1,8. Um indicio de processo de convergéncia em ambos os regimes, pode ser
verificado na densidade para os tltimos dez anos. Nesse caso para o regime de baixa renda ha
uma concentragdo maior em torno do pico situado agora em 0,8 e para o regime de alta renda
0 pequeno pico que se situava em 1,8, torna-se agora quase imperceptivel situando-se em 1,6.
Um outro pequeno pico esté situado em 3,3, por conta do Distrito Federal (DF), que apresenta
o maior PIBpc do pais. Apesar do isolamento do DF, ha uma concentracdo na densidade

também para o regime de alta renda.

A Figura 1.3 seguinte, mostra quais Estados encontram-se nos respectivos
regimes, e se houve migragdes de Estados entre regimes para as médias dos PIBpc’s dos dois

periodos (1985-1994 e 1996-2005).



(a) Periodo Médio 1985-1994

12 Regime

- 2% Regime

(b) Periodo Médio 1996-2005

1° Regime

- 2° Regime

Fonte: Elaboragao propria.

Figura 1.3 — Agrupamento dos estados de acordo com o regime threshold.
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De acordo com a Figura 1.3, no periodo médio 1985-1994 (Figura 1.3a), dezessete
Estados encontram-se no 1° Regime (Estados com PIBpc menor do que 8.136), composto por
nove Estados do Nordeste e seis do Norte com exce¢do do Amazonas (AM) e no Centro-
Oeste por Goias (GO) e Mato Grosso (MT). O 2° Regime compreende todos os Estados do
Sul e Sudeste, e no Centro-Oeste, Mato Grosso do Sul (MS) e Distrito Federal (DF), e na
regido Norte o Estado do Amazonas (AM), totalizando assim dez Estados. No periodo médio
1996-2005 a tnica mudanca, ¢ a migracdo do Mato Grosso do 1° Regime no periodo médio
1985-1994 para o 2° Regime. Em relacdao ao Estado do Mato Grosso, os constantes aumentos
das exportagdes das commodities agricolas registrados nos ultimos dez anos, favoreceu o
aumento do seu PIB per capita para um patamar acima da variavel threshold e

conseqiientemente sua migragao para o regime de alta renda.

5. CONCLUSAO

A anélise empirica do presente capitulo consiste na aplicacdo de um modelo de
crescimento em painel baseada na taxa de crescimento do PIB per capita (PIBpc) com efeito
threshold,determinada pela variavel PIBpc em nivel, a fim analisar a questdo de convergéncia
entre todos os Estados brasileiros mais o Distrito Federal no periodo de 1985 a 2005. A
principal vantagem dessa metodologia ¢ a analise da dindmica de formacdo de clubes de

convergéncia, o que nao ¢ captado em estudos baseados em £ -convergéncia.

De acordo com os resultados obtidos, ha dois regimes de renda determinada pela
variavel threshold. Aqueles Estados que apresentam PIBpc menores do que R$ 8.136
encontram-se no regime de baixa renda, e aqueles que apresentam PIBpc maiores do que R$
8.136 encontram-se no regime de alta renda. Nos dois regimes de renda os processos de
convergéncia foram significantes, sendo que o regime de baixa renda apresenta uma
velocidade de convergéncia bem mais baixa do que o regime de alta renda, favorecendo assim
pouca possibilidade de efeito catch up. Estes resultados indicam entdo a existéncia de dois
clubes de convergéncia, um formado pelos Estados que se encontram no regime de baixa
renda, que sdo os Estados da regido Nordeste, Norte (com excecdo do Estado do Amazonas) e
o Estado de Goias. Enquanto que o outro clube ¢ formado por aqueles que se encontram no
regime de alta renda, compostos pelos Estados da regido Sul e Sudeste, mais os Estados do
Mato Grosso, Mato Grosso do Sul e o Distrito Federal. O Estado do Mato Grosso foi o Gnico
que migrou do regime de baixa renda para o de alta renda, favorecido possivelmente pelo

aumento das exportacdes das commodities agricolas registrado nos ultimos dez anos. A
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formacado desses clubes pdde ser confirmado pela andlise da distribuicdo de probabilidade do
PIBpc. Os resultados encontrados aqui sdo consistentes com aqueles em Gondim et a/.(2007),

Maciel et al.(2008), Mossi et al.(2003) e Raul e Azzoni (2006).
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APENDICE

Os dados observados sao de um painel balanceado

V,2q,.%, :1<i<nl<t<T}. O indice subscrito i representa a unidade. A varidvel
dependente y, € um escalar, a varidvel threshold g, ¢ escalar, e o regressor x, ¢ um k -

vetor. A equagdo estrutural de interesse é:
Vi =M+ Bix, I(q, <)+ Bix, d(q, >7)+e, (A1)

onde /() ¢ a funcdo indicadora. Pode-se reescrever a equacao (A1) como:

!
. {ﬂi +0ix, +ey, PNy

it ’
W+ Box, +ey, q: >V

ou ainda
x, (g, <) L i
x, ( ):{ t t e B=(B, p,) talque
x, 1(q, >¥)
Yi = H; +ﬁ55it(7)+ei; (A2)

Os dados observados sdo divididos em dois regimes dependendo se a variavel

threshold g, ¢ maior ou menor do que o valor y.

O método mais tradicional para eliminar o efeito individual zz; ¢é através da

diferenga em média. Tomando a média da equagdo (A2) sobre o indice # tem-se
J7i=ﬂi+ﬂ'fi(7)+5i (A3)
— _ T _ _ T
onde y, =T lzt:lyit ,e =T 12,:1% , €

_ T
x,(y)=T 1zt:1xit(7)
T
T 12;:1 x,1(q, <7)
T
T lz,=1 x,1(q, >7)



Tomando a diferenga entre (A2) ¢ (A3) fornece

Vo =M+ B, (7)) +e,

onde

y; =Yi = Vis x;(7)=xit(;/)—3?i(}/),e ei*t =e; —¢.

tome

Yi2 X, () €
X (y)= > € .

Yir X (7)' €r

Vi
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(A4)

denotam os vetores de dados e erros para uma unidade, com o primeiro periodo de tempo

excluido. Entdo tome Y, X () e e denotando os vetores de dados para todos os

individuos, onde

»n X (7) e
Y' = |, X (»)=|: ,e =t

*

Y x,(7) e,
Usando esta notacgdo, a equacao (A4) ¢ equivalente a

Y :X*(y)ﬂ+e*

(AS5)

Para qualquer y dado, o coeficiente angular dado pode ser estimado por Minimos

Quadrados Ordinarios. Isto €,

B =(x" o x o) x (oY

(A6)

Dado que no presente estudo de acordo com o modelo (13(a)-13(c)) a variavel

explicativa ¢ a variavel dependente defasada em um periodo. Nesse caso existe correlagdo

entre 0 regressor € 0s erros, entdo, E(e* ]X*(y));t 0; plim(X*(;/)’e*/NT);é 0; onde esses

erros  podem  exibir  alguma  correlagio  serial

heterocedasticidade;
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V(e* | X*(j/)): 0’Q =3 . Dessa forma, seguindo Anderson e Hsiao (1981,1982) e assumindo

a existéncia de um conjunto de variaveis instrumentais, Z(y), satisfazendo em particular a

A . ~ . . * ~ ~ . y .
auséncia de qualquer correlacdo (assintdtica) com e e uma correlagdo nao nula (assintotica)

* . . .7 .
com o regressor, X (7), tem-se o seguinte estimador tomando como variavel instrumental o

regressor X (y) (no presente estudo a variavel dependente defasada em um periodo) em

primeira diferenca:
By ) =X 0'ZZ0z20)) 20y X ) X () 202G Z2()) 2y Y
(xR )] X (yRY (A7)

com P, =7 Z(»)'Z ' Z(»)" sendo consistente. Dessa forma o vetor de residuos da
z V Vv e Y

regressao ¢ igual a

CN=Y =X NBy ()
e a soma dos residuos ao quadrado ¢

S()=é (e (»)

v - x ooy o) ok (A8)

Chan (1993) e Hansen (1999) recomendam a estimacdo de y por Minimos

Quadrados. Isto ¢ facilmente obtido pela minimizacdo da soma dos residuos ao quadrado

(Eq.(A8)). Portanto o estimador de Minimos Quadrados Ordinarios de y ¢

y =argmin S(y) (A9)
Y

E indesejavel para um valor da variavel threshold y ser selecionado com poucas

observagdes em um ou outro regime. Esta possibilidade pode ser excluida restrigindo a

procura na Equacao (A9) a valores de y tal que o percentual minimo de observagdes

(digamos, 1% ou 5%) encontra-se em ambos 0s regimes.
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Uma vez que 7 ¢ obtido, o coeficiente angular é ,5’ = ﬁ v (7). O vetor de residuos

, Ak A% LA A . ’ 7
¢ e =e (y)e avariancia dos residuos ¢

s 1 . 1

6 = e e =
n(T —1) n(T —1)

S() (A10)
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CAPITULO II - NUCLEO DA INFLACAO: UMA APLICACAO DO
MODELO DE TENDENCIAS COMUNS PARA O CASO DO BRASIL

1. INTRODUCAO

A estabilidade de precos tem sido o principal objetivo da politica monetaria de
muitos paises. Para atingir tal objetivo esses paises utilizam um sistema de metas de inflagao
que consiste num conjunto de politicas adotadas pelas autoridades monetérias com o objetivo
de nd3o incorrer em fortes desvios da inflagdo em relagdo a uma meta previamente
estabelecida’. O sistema de metas de inflagdo surgiu na Nova Zelandia em 1990 e, a partir de
entdo, varios paises como, Inglaterra, Australia, Canadd e Chile, obtiveram sucesso com a
adogdo desse sistema®. No Brasil foi implementado em julho de 1999 elegendo o IPCA -
indice de Pregos ao Consumidor Amplo - como o indice de inflagdo determinada para a meta

com a determinagdo de bandas.

Uma das ferramentas utilizadas para perseguir a meta inflaciondria ¢ a utilizagao
de medidas de nucleo de inflagdo. Em geral o ntcleo da inflagdo pode ser definido como a
parte persistente do processo inflacionario. A primeira definicdo formal surgiu com Eckstein
(1981), o qual define uma medida de nucleo de inflacio como a “tendéncia crescente dos
custos dos fatores de producao”. Segundo Eckstein (1981) a inflagcdo pode ser dividida em trés
componentes: o nucleo da inflag¢do, a inflagdo por demanda agregada e os choques de oferta
agregada. Dessa forma as medidas que estimam o nucleo tentam isold-lo, eliminando da

inflacdo as flutuagoes transitorias causadas pelos dois outros componentes.

Com o surgimento do sistema de metas inflaciondrias, muitas medidas de nucleo
foram criadas e para cada uma delas hd uma defini¢do especifica. Bryan e Ceccheti (1994)
definem nucleo de inflagdo como a medida mais correlacionada com o crescimento da oferta
monetaria, ja Bryan et al. (1997) definem como a medida mais correlacionada com a
tendéncia alisada da taxa de inflacdo, enquanto Quah e Vahey (1995) definem como “...aquele

componente de medida de inflagdo que ndo tem impacto no médio e longo-prazo sobre o

5 o . . . . ~ .
Para a maioria dos paises a meta ¢ determinada para a inflagdo acumulada de janeiro a dezembro de cada ano
com um sistema de bandas.

% Para uma resenha da literatura internacional sobre o sistema de metas para a inflagio, veja Ferreira e Petrassi
(2002).
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produto real.” Ha ainda Smith (2004) o qual define o nucleo como a medida que melhor prevé

a inflagdo um ano a frente. Blinder (1982, 1997) também segue esta linha de defini¢ao.

Assim as medidas de ntcleo de inflagdo, por eliminar ou amenizar as flutuagdes
transitorias do indice de inflagdo, fornecem uma sinalizagdo correta para a tomada de decisao
de politica monetaria para manutengdo da meta. Sem esse instrumento, flutuacdes transitorias
causadas, por exemplo, por choques de oferta podem ser encaradas como um comportamento
persistente exigindo uma tomada de medida desnecessaria como um aumento da taxa de juros,
o qual possa comprometer o crescimento econdmico de um pais. Por tal razdo existe uma
corrente que defende a adocdo de uma medida de ntcleo de inflagdo em detrimento de um
indice de precos ao consumidor (IPC). No entanto, a maioria das autoridades monetérias adota
o IPC como meta e alegam que a dificil compreensao das medidas de nucleo pelo publico e a
incapacidade de tais medidas refletirem precisamente o custo de vida podem comprometer a
credibilidade do sistema de metas. Uma das excegdes ¢ o regime de metas canadense, que

desde a sua implementacao em 1991 adota como meta uma medida de nucleo de inflagao.

De forma ampla existem trés diferentes métodos de construir uma medida de
nicleo de inflacdo: o método por exclusdo, o método de influéncia limitada e o método
baseado em modelagem com interpretagdes econdmicas. Sob o método de exclusdo, os pregos
de certos itens sao excluidos do indice de inflagdao quando estes apresentam alta volatilidade e
suas variagoes refletem os choques transitorios que resultam em mudancas nos pregos
relativos ou ainda que reflitam fendmenos ndo monetarios. Os itens mais comumente
excluidos sdo alimentos e energia. Os pregos desses itens sdo muito sensiveis ao clima e a
fatores sazonais em relagdo a muitos outros itens que compdem o indice de inflagdo. Em
alguns paises ¢ comum também a exclusdo de precos administrados pelo governo e dos
efeitos das variacdes dos impostos indiretos. Blinder (1982) usou uma medida de ntcleo
excluindo do indice de inflagdo os itens alimentos, energia e custos de taxas de juros
hipotecarias para os Estados Unidos na década de 70, quando estes componentes foram os
grandes responsaveis pelos choques inflaciondrios de 1974 e 1978-1980. Durante a década de

90, este tipo de medida tornou-se extremamente popular entre os Bancos Centrais de varios
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paises’ principalmente por ser uma medida facilmente calculada, exige pouca revisio e ¢ de

facil entendimento pelo publico.

A principal critica relacionada a esta medida ¢ a escolha arbitraria dos itens
excluidos. Estes itens ndo necessariamente refletem os choques transitorios e podem
apresentar informagdes importantes para o nucleo; isto €, os itens excluidos podem eliminar

nao somente ruido e viés como também uma sinalizagdo importante para a inflagao futura.

O método de influéncia limitada surgiu no sentido de amenizar o problema de se
excluir itens arbitrariamente. Este método consiste em fornecer em cada ponto no tempo
pouco ou nenhum peso aos itens que apresentam variagdes extremas, nao importando a que
grupos esses itens pertencam. O método foi introduzido por Bryan e Pyke (1999) que
sugeriram tomar o item mediano na distribuicdo do cross section das mudangas de pregos para
captar o nucleo de inflagdo, sendo conhecido como método da mediana ponderada. Uma
classe mais geral do método de influéncia limitada ¢ conhecida como método das médias
aparadas, desenvolvido em Bryan e Cecchetti (1994). A medida de nucleo utilizando esse
método ¢ calculada tomando a média da distribuicdo do cross section dos precos, apds a
remoc¢do de uma parte de cada uma das caudas da distribuicdo (veja-se apéndice para a
defini¢ao formal dos métodos de influéncia limitada: médias aparadas e mediana ponderada).
A critica quanto a esse método ¢ que nao existe um critério especifico do quanto se deve

remover (aparar) os extremos da distribuigao.

Os métodos citados anteriormente sao métodos puramente estatisticos, os quais
produzem medidas de nucleo de inflacao desprovidas de qualquer base tedrica e que levam
informagdes apenas do proprio indice de inflagdo. O método baseado em modelagem tedrica
com interpretagdes econdmicas atua no sentido de fornecer mais informagdes as medidas de
nucleo decorrentes das interagdes entre variaveis macroeconomicas € a inflacao e de hipdteses
baseadas na teoria econdomica. Quah e Vahey (1995) foram os primeiros a determinar uma
medida de nucleo baseada nesse método. Eles formularam um modelo de Vetor
Autoregressivo Estrutural bivariado com produto e inflagio impondo uma restricao
consistente com a curva de Phillips vertical no longo prazo. Esta restricdo, baseada nos

trabalhos de Blanchard e Quah (1989) e Shapiro ¢ Watson (1988), implica que os choques de

7 Entre eles EUA, Canad4, Nova Zelandia e varios paises pertencentes & Unido Européia (para uma lista destes
indicando os itens excluidos veja Alvares e Matea (1999)). No Brasil esta medida ¢ calculada pelo Banco Central
e pelo IPEA excluindo o item alimentos e os itens com precos administrados.
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inflagdo permanentes ndo tém impacto no médio e longo prazo sobre o produto real. Wynne
(1999) avalia varios métodos de constru¢do de medidas de nticleo e recomenda o método de

Quah e Vahey (1995) por apresentar uma base tedrica com caracteristicas foward-looking.

Blinx (1995) estendeu o trabalho de Quah e Vahey (1995) acrescentando a
variavel oferta monetaria ao sistema e impondo restrigdes de cointegragdo numa formulacao
de tendéncias comuns desenvolvido em Stock e Watson (1988 a,b), King et.al (1991) e
Mellander et al. (1992), para construir medidas de nucleo de inflagdo para Canada, Alemanha,
Italia, Japao, Suécia, Reino Unido e Estados Unidos. Esta formulacdo ¢ aplicada para o
mesmo propdsito utilizando as variaveis pre¢o do petroleo, indice de produgdo industrial,
oferta monetaria e taxa de inflacdo, nos trabalhos de Bagliano e Morana (2003a) aplicado ao
Reino Unido e Durai e Ramachandran (2007) aplicado & India. Bagliano ¢ Morana (2003b)
utilizam as mesmas varidveis e incluem o saldrio nominal para o caso dos Estados Unidos.
Bagliano et al. (2002) aplicam a formulacdo de tendéncias comuns para a area do Euro
utilizando as varidveis PIB, taxa de juros, oferta monetéria, taxa de inflacdo e a taxa de
capacidade de utiliza¢dao no setor de manufaturados, medida pela OECD como um indicador

de ciclos de negocios.

Existem outros métodos encontrados na literatura, entre eles tem-se: Arrazola e de
Hevia (2002) propoem uma medida de nucleo de inflagdo para Espanha, construida de forma
que as variacdes dessa medida sdo contemporaneamente ortogonais as mudancas nos pregos
relativos. Kapetanios (2004) utiliza um método de estimagdo de fator dindmico numa
modelagem Espaco Estado para a constru¢do de uma medida de ntcleo de inflagdo para o
Reino Unido. Morana (2007) propde uma medida de nacleo para a zona do Euro utilizando

um estimador de componentes principais numa modelagem de fatores comuns.

Sao poucos os estudos que tratam de nucleo de inflacdo para o caso brasileiro
entre eles estao Pichetti e Toledo (2000) que utilizam o método de médias aparadas tendo a
escolha do grau de truncamento determinada em um modelo de componentes comuns
aplicado ao IPC-FIPE e ao IPCA. J4 Bryan e Cecchetti (2001) computam uma medida de
nucleo para o IPCA baseado no estimador de médias aparadas combinado com o método de
alisamento via média movel. Figueiredo (2001) computa diversas medidas de nucleo para o
IPCA baseado nos métodos de exclusdo e influéncia limitada. Fiorencio e Moreira (2002)
definem uma medida de nucleo de inflagdo para o IPCA como a tendéncia comum dos pregos

a partir de um modelo dindmico multivariado com erros heterocedasticos que combina os
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estimadores de médias aparadas e o método de alisamento exponencial. Fava e Carmo (2002)

aplicam os métodos de exclusdo e médias aparadas aos dados desagregados do IPC-FIPE.

O objetivo do presente estudo ¢ calcular uma medida de nucleo de inflagdo para o
IPCA baseado na modelagem de tendéncias comuns segundo King et al. (1991) e Mellander
et al. (1992). Seguindo Bagliano et al. (2002), aplica-se a formula¢ao de tendéncias comuns
as variaveis PIB real, taxa de juros SELIC nominal, oferta monetaria do agregado M1 e taxa
de inflacao IPCA, para extrair uma medida de nucleo de inflagdo com caracteristicas foward-
looking, a qual ¢ interpretada como a previsao de longo prazo da inflagdo condicionada sob as
informagdes e as propriedades de cointegracdo contidas nos dados. Dada esta caracteristica,
segue-se a definicdo de Smith (2004) o qual define o nicleo como a medida que melhor preveé
a inflagdo um ano a frente. Apds determinar o nucleo de inflagao para o IPCA, testam-se as
condi¢des para uma medida de ntcleo segundo Marques et al. (2003) juntamente com duas
outras medidas de ntcleo fornecidas pelo Banco Central do Brasil: uma medida calculada
pelo método de exclusdo e outra calculada pelo método das médias aparadas. Por ltimo

testam-se a acurdcia de previsoes fora da amostra feitas por essas medidas para o IPCA.

O restante deste capitulo estd dividido em seis segdes. Na segunda secgdo
apresenta-se a metodologia na qual se baseia 0 modelo. Na terceira se¢ao faz-se uma andlise
preliminar dos dados. Na quarta secao apresentam-se os resultados do modelo estimado. Na
quinta se¢do testam-se as condigdes para as medidas de nucleo segundo Marques et al.
(2003). Na sexta se¢do as previsdes sdo realizadas e comparadas segundo certas medidas de

erro de previsdo. Na tltima se¢do apresenta-se a conclusao.

2. METODOLOGIA

A formulacao do modelo de tendéncias comuns ¢ baseada na decomposicao de
séries de tempo em componentes permanente e transitorio (Beveridge e Nelson, 1981).
Seguindo esta formulagdo King et al. (1991) e Mellander et al. (1992) mostram que num
sistema de varidveis ndo estaciondrias, a existéncia de relagdes cointegrantes de longo prazo
reduzem o numero de distirbios independentes que tém efeitos permanentes sobre o nivel das
séries, permitindo a decomposicao das variaveis num componente nao estacionario (definido
como tendéncia estocastica) e um componente estacionario (definido como ciclo). O
componente estaciondrio capta o efeito dos choques transitorios enquanto que o componente

nao estacionario capta o efeito dos choques permanentes.



42

Considerando uma representacdo vetorial auto-regressiva (VAR) de ordem p de

um vetor x, de n variaveis I(1), escritas em nivel e na forma de vetor de corre¢io de erros

(VEC), tem-se que
x, =TI(L)x,, +e, (1)

Ax, =TT (L)Ax,, +T1(1)x,, +¢, (2)

t

onde ¢ ¢ um vetor de distirbios independentemente e identicamente distribuidos com

Elg]=0 e E[geg/]=2 , uma matriz positiva definida; L é o operador defasagem;
A=1-L; [(Z)=T1, +I1, L+..+IT, L""; n=>"11,;
IT(L)=TL+I L+..+I1, L7 e [T, = =T +I1, +..+I1, (i=1...p-1).

Se existe 0<r <n relagdes cointegrantes entre as variaveis, H(I) ¢ de posto
reduzido igual a r e pode ser expresso como o produto de duas matrizes de ordem n x r, isto

¢, H(1)= af’, onde F ¢é a matriz de vetores cointegrantes, tal que os f'x,sdo combinagdes
lineares estacionarias das n variaveis I(1), e & ¢ a matriz de ajustamento. Nesse caso o vetor

de correcao de erros (VEC) ¢ escrito como,

Ax, =TT (L)Ax,, + afx, , +¢, 3)

t

Pode-se inverter o VEC acima para se obter a seguinte representa¢do de Wold para Ax;,:
Ax, = C(L)e, 4)
onde C(L)=1+C,L+C,L+...com Zio j‘C j‘ <oo. Usando substitui¢do recursiva, a

equacdo (4) pode ser expressa em nivel como:

t—1

x,=x,+C(1)> e, +C (L, (5)

Jj=0
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onde C*(L)= z; C;LJ com C: = —Zim C, . O termo C(l) capta o efeito de longo prazo
dos disturbios na forma reduzida em &, sobre as varidveis em x,, e x, ¢ a observagdo inicial
da amostra. A existéncia de r vetores cointegrantes implica que a matriz de longo prazo C (l)
tem posto k=n—r ¢ f'C (1) = (. Para se obter uma interpretacdo economica da dindmica das

variaveis das equagdes na forma reduzida (4) e (5), o vetor de distirbios &, deve se

!

transformar em um vetor de choques estruturais @, =(y, v,) , onde os sub-vetores ¥, e v,

possuem respectivamente £ elementos com efeitos permanentes e » elementos com efeitos

transitorios sobre as variaveis do vetor x,. A forma estrutural para a primeira diferenga de x,

¢ dada por,

Ax, =T(L)p, (6)

onde T'(L)=T,+T,L+T,[*+... € o vetor ¢, ¢ considerado como um ruido branco
comE[p,1=0 e E[p,p/]=1,. Observe-se que o primeiro termo de C(L) na equacao (4) ¢
uma matriz identidade e o primeiro termo de F(L) na equagao (6) ¢ igual a I';. Igualando

estas duas equagdes pode-se definir o relacionamento entre a forma reduzida e os choques

estruturais como:
g =T,p, (7)

onde I'y ¢ uma matriz inversivel. Portanto, igualando as equagdes (4) e (6) e substituindo a

equagao (7), tem-se:
c(L)r, =1(L)

implicando que C,I, =T, (Vi>0) e C(1), =I'(1) ¢ a matriz de impactos de longo prazo.
Para identificar os elementos de y, como choques permanentes e os elementos de v, como

choques transitorios, deve-se impor a seguinte restri¢ao:
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r)=(r, o) (8)

onde I' ¢ uma submatriz de ordem nxk. Os distarbios em y, sdo entdo permitidos terem
efeitos sobre as varidveis em x,, enquanto que os distirbios em v, sdo restritos a terem

somente efeitos transitorios.

Da equacdo (6), a representacdo da forma estrutural para as varidveis em nivel

pode ser escrita como:

-1
x,=x,+T(1)> 0, +T (L)p,

Jj=0

-1
=x,+1, z W, + r’ (L)go, )

J=0

onde sdo usadas a particdo de ¢ e a restrigdo na Equacgdo (8) e I *(L) ¢ definida de forma

-1
andloga a C *(L) na Equagdo (5). O componente permanente na Equagao (8), Z‘/jr— ; » pode

J=0

ser expresso como um vetor k-dimensional de passeios aleatorios com inovagdes v, :

z-t = Tt—l + Wt
t—1

=1+ V., (10)
J=0

Assume-se que a seqiiéncia de disturbios da tendéncia {y/, } € um ruido branco com E[y,] =0
e Ely,w/1=1,. Incorporando (10) em (9), a representagdo de tendéncias comuns para x,

pode ser definida como:

x, =x,+T.7, +T"(L)p, (11)
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A identificacdo dos choques permanentes requer restrigdes sobre a matriz de

impacto de longo prazo I', no modelo de tendéncias comuns representado na Equacdo (11),

enquanto que os choques transitorios podem ser identificados através de restrigdes sobre os
impactos contemporaneos nas varidveis endogenas (captadas pelos elementos das ultimas r

colunas de I)). Sobre estas restrigdes, a todos os choques podem-se estabelecer

interpretacdes economicas.

Para estimar a matriz I', de ordem 7 x k, necessita-se de pelo menos nk restrigoes

sobre o0s seus elementos. A existéncia de cointegacao implica que

B'T. =0 (12)

desde que B'T(1)= B’ C(1)r, =0, fornecendo kr restri¢des lineares. Além disso, igualando os

modelos na forma reduzida (Equacdo (5)) com o modelo na forma estrutural (Equagdo (9))

encontra-se que C(l)gt =TI"y,. Portanto, desde que Ely,y/]=1 ¢ C(l) tem posto reduzido

igual a k, k(k + 1) / 2 restri¢des sobre os elementos de I', sdo fornecidos por:

c(l)cl) =TI (13)

As k(k - 1)/ 2 restrigdes necessarias para a identificacdo exata de I', tém que ser derivadas da
teoria econdmica. Os elementos de C(1) e X podem ser consistentemente estimados do
modelo VEC e I', pode ser obtido da imposi¢do de um numero suficiente de restri¢gdes. Os

choques permanentes estruturais podem ser construidos usando o seguinte relacionamento

com os residuos do VEC:
C(I)et =l y,.
Implicando

v, =(C.I)'T.C(l)e, (15)
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O comportamento das variaveis em x, devido aos disturbios permanentes, interpretado como

o~ . t-1
a previsdo de longo prazo de x,, pode ser descrito como x, + I, E N
=07 1=,

A estimagdo do modelo de tendéncias comuns ¢ discutida em detalhes em King,
Plosser, Stock e Watson (1991), Mellander, Vredin e Warne (1992) e Warne (1993). Da
representacdo de média movel (Equacao (6)) as fungdes impulso-resposta para as inovagoes
permanentes ¢ transitorias e a decomposi¢ao da variancia do erro de previsao podem ser

derivadas.
3. ANALISE PRELIMINAR DOS DADOS

Nesta se¢do, analisa-se as propriedades estocésticas univariada e multivariada dos
dados. Como o modelo de Tendéncias Comuns ¢é sensivel a presenga de tendéncias
deterministicas, torna-se indispensavel o exame da nao-estacionariedade das variaveis bem
como a verificacdo da presenca de relagdes cointegrantes entre elas. Na andlise univariada,
utiliza-se o teste de raiz unitaria para detectar a ocorréncia de estacionariedade em cada série

de tempo. Quanto a analise multivariada, adota-se o procedimento de Johansen para

determinar quantas relagdes cointegrantes existem entre as variaveis do modelo.

Aplica-se 0 modelo as seguintes varidveis macroeconomicas: o logaritmo do PIB
real, a taxa de juros nominal SELIC, o logaritmo da oferta do agregado monetario M1 em
termos reais e a taxa de inflacdo IPCA. Os dados sdo trimestrais e englobam o periodo pos -
Plano Real (1994.3 a 2007.4). O PIB est4 desazonalizado pelo filtro X-12 e, juntamente com a
oferta de moeda, estd deflacionado pelo indice de inflagdo IPCA com base no terceiro

trimestre de 2008.
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Fonte: Elaboracao Propria.
Figura 2.1 - Variaveis do modelo

3.1 Teste de Raiz Unitaria

Como primeiro passo da analise estatistica das séries de tempo, deve-se verificar a
estacionariedade das séries através de testes de raiz unitaria. Para tal proposito utiliza-se o

teste de Dickey-Fuller Aumentado (ADF)

O teste ADF pode concluir erroneamente a presenca de raiz unitaria devido a
presenca de quebras estruturais e/ou outliers em uma série de tempo. Por tal motivo utiliza-se
para a variavel IPCA o teste ADF proposto em Lanne et a/ (2002), onde seus valores criticos
levam em consideragdo além das varidveis deterministicas intercepto e tendéncia, a presenga
de uma varidvel dummy para captar quebra estrutural ou outlier em uma série. Os resultados

do teste de raiz unitaria estdo apresentados na Tabela 2.1. Os testes indicam que rejeita-se a
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presenca de uma raiz unitaria para a primeira diferenca de cada variavel, no entanto ndo se
rejeita a hipotese nula para as variaveis em nivel®. Conclui-se, portanto, que as variaveis do
modelo sdo ndo estacionarias e a ordem de integracdo de cada uma delas € um; ou seja, todas

as variaveis sao /(1).

Tabela 2.1 — Teste de raiz unitaria Dickey-Fuller aumentado (ADF)

Variaveis 1* Diferenga Nivel
7] 17
PIB -5.5141 -0.8999
SELIC -7.9067 -3.0785
Ml -7.4612 -2.7446
IPCA -4.2315 -0.8241
Valores Criticos (5%)
PIB -3.5043 -3.5131
SELIC -3.5004 -3.4986
Ml -3.4986 -3.4969
IPCA -3.0300 -3.0300

Observagdes: A estatistica ¢, refere-se aos testes com tendéncia e intercepto.
Utilizou-se o critério de Hannan-Quinn para a escolha de defasagem para cada
variavel testada.

Os valores criticos foram obtidos em MacKinnon (1996) para o teste ADF e em

Lanne et a/ (2002) para o teste ADF com uma dummy de impulso para a variavel
IPCA na data 2002.4.
Fonte: Elaboragao Propria.

3.2 Teste de Cointegracao

Examina-se agora se as variaveis sdao cointegradas. Com esse proposito, adota-se
o procedimento de maxima verossimilhanca de Johansen (1988,1991), com vistas a
determinag¢do da dimensdo de relagdes cointegrantes entre as quatro varidveis do modelo,

permitindo, entdo, a defini¢do do nimero de tendéncias comuns existente entre elas.

Para a identificagdo das relagdes de longo prazo impde-se restricdes sobre os
parametros da matriz de vetores cointegrantes (,b’) Considera-se que existe uma relagao entre
o logaritmo da oferta de moeda real e o logaritmo do PIB real interpretada como uma fun¢ao
demanda por moeda de longo prazo, e uma relagdo entre a taxa de juros nominal e a taxa de

inflagdo. Essas restrigdes além das interpretagdes econdmicas sao motivadas também pelo

¥ Os mesmos resultados foram obtidos com o teste sendo realizado tanto na presenga de um intercepto quanto na
auséncia de intercepto e tendéncia.
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grau do coeficiente de correlacdo, onde o P/B e M1 apresentam um coeficiente igual a 0,92 e

a SELIC e o0 IPCA igual a 0,73.

Tabela 2.2 — Teste de Johansen para cointegracio

Amostra Teste do Trago
) ) Estatistica Valores Criticos
1995:2 - 2008:2 do Traco 90% 95% 99% P-Valor
r=0 94.24 60.00 63.66 7091 0.0000
r<l 46.18 39.73 42.77 48.87 0.0210
r<?2 21.46 23.32 25.73 30.67 0.1624
r<3 9.50 10.68 12.45 16.22 0.1548
Vetores Cointegrantes Restritos (5 ) Teste LR de Restricdes Sobreidentificadas
-3.0315 , . 2
PIB (0.1170) 0.0000 Estatistica y (2) P-Valor
SELIC 0.0000 1.0000 4.2899 0.1170
Ml 1.0000 0.0000
-0.4668
IPCA 0.0000 (0.1093)

Observagodes: O calculo dos vetores cointegrantes restritos inclui trés dummies, correspondentes as séries
SELIC (1995:2; 1997:4; 1998:4; 1999:1), IPCA (2002:4) e M1 (1997:1 a 2002:4).

O teste foi realizado com duas defasagens de acordo com o critério de Hannan-Quinn e considerando a
presenca de um intercepto ¢ de uma tendéncia.

Os valores criticos foram obtidos em MacKinnon et al. (1999).

Os valores entre parénteses representam os erros padrdo da estimativa.

Fonte: Elaboragao Propria.

O resultado do teste de cointegracao ¢ apresentado na Tabela 2.2. A estatistica do
traco indica a existéncia de dois vetores cointegrantes a um nivel de significancia de 5%. O
teste LR para restricdes sobreidentificadas indica que ndo rejeita-se a um nivel de 10% de
confianga a hipdtese nula de que a matriz de vetores cointegrantes restrita ndo difere
estatisticamente da matriz de vetores cointegrantes irrestrita, indicando que os dados suportam

as restricdes impostas.

Admitindo-se, pois, a existéncia de duas relagdes cointegrantes no sistema pode-

se concluir que ha duas tendéncias estocasticas comuns.
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4. RESULTADOS DA ESTIMACAO DO MODELO DE TENDENCIAS COMUNS

No modelo de tendéncias comuns a existéncia de duas relagdes cointegrantes entre
as quatro varidveis do sistema implica na presen¢a de duas tendéncias estocasticas comuns
(k=n—-r=4-2=2). Como analisado anteriormente, necessita-se de pelo menos
nk =4.2 =8 restrigdes para identificar os elementos de I',. Os vetores cointegrantes
fornecem rk =2.2=4 restricdes enquanto que a Equacdo (13) fornece k(k + 1)/ 2=3
restricoes, totalizando assim 7 restricdes. Nesse caso a unica k(k — 1)/ 2 =1 restricao restante

¢ dada pela teoria econdomica. Faz-se as seguintes hipoteses sobre a natureza dos dois choques

permanentes no sistema: um choque com efeito real (w,,) e um choque com efeito nominal
(wn) sobre as variaveis do modelo. A parte permanente do modelo (Equagdo (10)) ¢

representada pelo seguinte passeio aleatdrio bivariado:

(-HE).4)
7, H, Tl Vi,

onde x ¢ um vetor de interceptos. Como restricdo baseada na teoria econdmica, assume-se
que o produto real ndo ¢ afetado no longo prazo pelo choque nominal. Denotando como y,
um elemento genérico da matriz I',, essa restricdo implica que y,, =0. Dessa forma o

modelo de tendéncias comuns (Equagao (11)) € representado como:

PIB PIB 7. 0 v,
SELIC SELIC T .
_ L7 7 [J () a7
M1 M1 Vit TV |\Ta ), Vi
IPCA IPCA 0 Ya Vo vy ),

onde v, e v,sdo choques puramente transitorios ndo correlacionados com os choques

permanentes. Portanto o nucleo da inflacdo estimado pelo modelo de tendéncias comuns é:

Nicleo IPCA, = IPCA, + 7,7, +V.,T,, (13)
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A matriz I' estimada e a decomposi¢do da varidncia do erro de previsdo das

variaveis sao apresentadas respectivamente nas Tabelas 2.3 ¢ 2.4.

Tabela 2.3 — Matriz de impacto de longo prazo (I",)

Variaveis Choque
lr//r y/n
PIB 0.0116 0.0000
(0.0021) (0.0000)
SELIC 0.0828 0.3423
(0.1015) (0.0726)
Ml 0.0351 0.0000
(0.0064) (0.0000)
IPCA 0.1775 0.7332
(0.2174) (0.1556)

Observagoes: Os valores entre parénteses representam os erros
padrdo da estimativa.
Fonte: Elaboragao Propria.

De acordo com as estimativas da matriz de impacto de longo prazo no qual sdo
representados os efeitos de longo prazo dos choques permanentes, verifica-se que o choque
real tem efeito positivo e estatisticamente significante sobre o produto real e a oferta de
moeda real, e efeito estatisticamente insignificante sobre a taxa de juros nominal e a taxa de
inflacdo. O choque permanente nominal tem efeito positivo e significante apenas sobre a taxa

de juros nominal e a taxa de inflacao.

A decomposicdo da varidncia do erro de previsdo apresentada na Tabela 2.4
mostra que, na previsdo de um trimestre a frente, as variabilidades do PIB e do IPCA sdo
explicadas quase que totalmente pelos choques permanentes, totalizando 96,9 % do choque
permanente real para o PIB e 98,8 % do choque permanente nominal para o /PCA. Enquanto
que os choques transitdrios explicam a maior parte da variabilidade para as variaveis M7 (97,1
%) e SELIC (61,2%). Num periodo de médio prazo, numa previsdo de 12 trimestres a frente,
as variabilidades das variaveis M1 e SELIC passam a ser explicadas respectivamente pelos
choques permanentes real (78,2 %) e nominal (74,5 %). A decomposicao da variancia do erro

de previsdo no longo prazo retrata a matriz de impacto de longo prazo (Fr), onde o choque
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permanente real explica as variabilidades das variaveis PIB e M1, enquanto que o choque

permanente nominal explica as variabilidades das variaveis SELIC e IPCA.

Tabela 2.4 — Decomposi¢do da varidncia do erro de previsdo

Choques
Variaveis v, v, Yon Vi
1 periodo
PIB 0.9670 0.0010 0.9690 0.0310
(0.3200) (0.3340) (0.0450) (0.0450)
SELIC 0.2280 0.1600 0.3880 0.6120
(0.1390) (0.3660) (0.2990) (0.2990)
MI 0.0140 0.0150 0.0290 0.9710
(0.0360) (0.3120) (0.3030) (0.3030)
IPCA 0.0000 0.9880 0.9880 0.0120
(0.0040) (0.0210) (0.0210) (0.0210)
6 periodos
PIB 0.9910 0.0010 0.9910 0.0090
(0.0105) (0.1070) (0.0080) (0.0080)
SELIC 0.1430 0.4340 0.5780 0.4220
(0.1660) (0.6520) (0.4900) (0.4900)
MI 0.5890 0.0150 0.6040 0.3960
(0.4050) (0.5910) (0.2360) (0.2360)
IPCA 0.0340 0.9580 0.9920 0.0080
(0.0580) (0.0680) (0.0120) (0.0120)
12 periodos
PIB 0.9950 0.0001 0.9950 0.0050
(0.0600) (0.0610) (0.0040) (0.0040)
SELIC 0.0840 0.7450 0.8280 0.1720
(0.1830) (0.5450) (0.3740) (0.3740)
MI 0.7820 0.0080 0.7900 0.2100
(0.3630) (0.4050) (0.1000) (0.1000)
IPCA 0.0440 0.9520 0.9960 0.0040
(0.0860) (0.0910) (0.0070) (0.0070)
Longo Prazo
PIB 1.0000 0.0000 1.0000 0.0000
(0.0000) (0.0000) (0.0000) (0.0000)
SELIC 0.0553 0.9447 1.0000 0.0000
(0.1246) (0.1246) (0.0000) (0.0000)
MI 1.0000 0.0000 1.0000 0.0000
(0.0000) (0.0290) (0.0000) (0.0000)
IPCA 0.0553 0.9446 1.0000 0.0000
(0.1246) (0.1246) (0.0000) (0.0000)

Observagdes: ¥/, e V;, denotam respectivamente o efeito conjunto dos choques

permanentes e transitorios. Os valores entre parénteses representam os erros padrdo da
estimativa.
Fonte: Elaboragao Propria.
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5. CONDICOES PARA UMA MEDIDA DE NUCLEO DE INFLACAO

Seguindo Marques et al. (2003), analisa-se nesta se¢ao um conjunto de condigdes
estatisticas que devem ser encontrados em indicadores de nucleo de inflagdo. Assume-se que

para qualquer periodo de tempo ¢, a taxa de inflacdo (7[,) pode ser decomposta em um
componente permanente, denominado nucleo ou tendéncia da inflagdo (72': ), e um

componente transitorio (u , ) Por defini¢do, em cada periodo de tempo, tem-se:
T, =7, +u, (19)

Na Equacdo (19) assume-se que u, corresponde aos distiirbios transitorios na taxa
de inflacdo. Por definicdo u, tem média zero e variancia finita, sendo, portanto uma série

estacionaria.

Quando a taxa de inflagdo, 7,, ¢ I(1), diz-se que 7, é uma medida de nicleo de

inflacao se:

*

(i) x é I(1)e 7,e x, sdo cointegradas com coeficiente unitario, isto é 7, — 7, é uma
série estacionaria com média zero;
(i)  Existe um mecanismo de correcdo de erro dado porZ, | = (7[,71 - 7[,71) para Ar,, isto ¢

Az, pode ser escrito como:
m n N N

Ar, = ZajAnt_j + ZﬂjAnt_j - 7/(7@_1 -7, )+ g, (20)
j=1 j=1

(1) &, ¢ fortemente exdgeno para os pardmetros da Equagao (20).

A condig¢do (i), proposta por Freeman (1998), implica que a taxa de inflacdo e a
medida de nucleo devem exibir uma tendéncia comum; caso contrario, o nucleo podera

fornecer uma sinalizag¢ao errada do comportamento futuro da taxa e inflagao.

Do Teorema da Representagdo de Granger (Engle e Granger, 1987), sabe-se que

se a condi¢do (i) se mantém, entdo existe uma representacdo de correcao de erro pelo menos

para uma das varidveis z, ou 7z,. A condi¢do (ii) requer que esta representagdo exista

especificamente para r,; isto ¢, que o termo Z, , apare¢a na equacdo Azx,. Nesse caso 7,
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deve-se comportar como um atrator para 7z, no sentido que, no longo prazo, 7, deva
convergir para 7, . Note-se que a condigdo (ii) ¢ um caso especial de causalidade de Granger
a qual requer-se que 7, cause 7, no sentido de Granger. Nesse sentido 7, ¢ também um

indicador antecedente de r, .

A condigio (iii) indica que 7, ndo deve ser um atrator para 7, e também que 7,
ndo seja sensivel a outliers observados em 7, . Esta condicdo implica simultaneamente que o
termo corregdo de erro nio aparece na equagdo para 7, (isto € que 7, é fracamente exégeno
para os parAmetros do vetor cointegrante) e também que 7, ndo cause 7, no sentido de

Granger. Em outras palavras, a condicao (iii) implica que no modelo de correcdo de erro para

s

7T,

Aﬂ': :Zr:é'jAﬁ:_j+29JA7T,_j—/1(7T:_1—”;-1)"'77; (21)
j=1 j=1

deve-seter A =6, =...... =60 =0.

O teste da condicdo (i) pode ser conduzido de diferentes formas, como testar a

., ~ * g . ~
hipotese (e, 8)=(0,1) na regressdo 7, = a + Sz, +v,, utilizar um teste de cointegragio; ou
ainda através de um teste de raiz unitaria verificar se a série Z, = (7[, -7, ) ¢ estacionaria.

Testa-se aqui a condicao (i) em duas etapas. Primeiro usa-se o teste de raiz unitaria ADF para

. . * . ~ st~ . 4
estabelecer a estacionariedade de Z, = (7[[ -7, ) Depois testa-se a ndo rejeicdo da hipotese
~ * R r . y .
nulac =0 na regressdo 7, =a + fr, +v,, dado que a sérieZ, ¢ estaciondria. Note-se que

considerando a regressao cointegrante:

(ﬁ,—ﬁ:):a+(ﬂ—l)ﬁ:+ut . (22)

Conclue-se que (7[, -, ) ¢ estacionaria se, e somente se, u, ¢ estacionaria’ e f=1.

? Isto ¢ basicamente o teste de cointegragdo Engle — Granger (1987).
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Dada que a condicdo (i) seja satisfeita, o teste para a condi¢do (ii) ¢ conduzido
estimando a Equac¢do (20) e testando a rejei¢do da hipdtese nula y =0, utilizando o teste ¢
convencional. Também neste caso um teste de cointegracao pode ser utilizado. Para testar a
condi¢do (iii) estima-se a Equacdo (21) e testa-se a hipdtese nula A =6, =...... =60 =0.0
teste para esta condicdo ¢ conduzido em duas etapas. Primeiro simplesmente testa-se a
hipdtese nula A = 0 (exogeneidade fraca). Depois, dado que ndo rejeita-se a hipotese nula,

testa-se a hipotese 6, =...... =6, =0 (exogeneidade forte).

A medida de nacleo de inflagdo estimada pelo modelo de tendéncias comuns bem
como as medidas determinadas pelo Banco Central do Brasil pelos métodos de exclusdo (na
qual se excluem os itens alimentos e precos administrados) e médias aparadas (com um

percentual de 20% da distribuicao dos pregos aparadas) sao apresentadas na Figura 2.2.
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Fonte: Elaboracao Propria.

Figura 2.2 - Medidas de nticleo de inflagdo.



Tabela 2.5 — Testes de condi¢des para uma medida de nicleo de inflagdo

Condigao (1) Condigao (1) Condigao (il ) Conclusao
. . (Exogeneidade Fraca) (Exogeneidade Forte)
(Teste ADF) Nao Rejeita o o
Rejeita Nao Rejeita Nao Rejeita
Variaveis Estacionariedade H,:a =0 dado
. H,:y=0 H,:1=0 H,:0=..=0=0
de (72' -7 ) p=1
dado 1 =0
P - Valor P - Valor P - Valor P - Valor P - Valor
, A Satizfaz (1),
Nucleo_Tendéncias 0.0000 0.1021 0.0028 0.0981 0.1024 =
Comuns (i)e (i)
Nucleo Exclusao 0.0000 0.0156 - - - Falha (1)
, [ Satizfaz (1),
Nicleo_Meédias 0.0000 0.4672 0.0019 0.4687 0.3098 o
Aparadas (20%) (ii)e (i)

Observagdes: Na andlise das condi¢des leva-se em consideragcdo um nivel de confianga igual a 95%.
Todos os testes foram realizados com a presenga de um intercepto e a escolha de defasagem de acordo com o critério de Schwarz.
Fonte: Elaboragao Propria.
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A Tabela 2.5 apresenta os resultados dos testes das condigdes para uma medida de
nucleo de inflagdo segundo Marques et al (2003). Analisando os resultados da condi¢ao (i)

verifica-se que o teste ADF rejeita a hipotese nula de presenga de raiz unitidria em

* ~ M r . . . .
Z, = (ﬂ't -7, ) para as trés medidas de nucleo testadas, indicando assim que todas as medidas,

* ~ . . ~ - ~ 7
7, , sdo cointegradas com a taxa de inflagdo /PCA, 7x,, e que a hipotese nula f =1 ndo é

rejeitada’. Dado que a primeira parte da condigdo (i) foi satisfeita para as trés medidas, testa-
se entdo a hipotese nula o =0. Apesar da medida de ntcleo pelo método de exclusdo ser
cointegrada com a taxa de inflagdo, rejeita-se a hipdtese nula « =0, indicando que esta
medida de ntcleo apresenta um viés sistematico em relacdo a taxa de inflagdo. Desde que os
testes para as condigdes (ii) e (iii) sdo condicionadas a verificacdo da condi¢do (i), ndo testa-

se as condi¢des (ii) e (ii1) para a medida de nucleo pelo método de exclusao.

Os resultados da condig@o (ii) indicam que rejeita-se a hipdtese nula » =0 na

Equacdo (20) para as medidas de nucleo de inflagdo testadas. Logo a condi¢do de que cada

medida deve ser um atrator para a taxa de inflagdo /PCA ¢ satisfeita.

Em relagdo aos resultados da condigdo (iii), rejeita-se a hipotese nula A =0 na
Equacdo (21) para as medidas de nucleo testadas, indicando assim que elas satisfazem a
condicdo de exogeneidade fraca. Dado que as medidas de nucleo satisfazem esta condicao,
testa-se a condicao de exogeneidade forte reestimando a Equagdo (21) com a restricdo 4 =0.
Os resultados mostram que para essas medidas a condi¢ao de exogeneidade forte ¢ satisfeita.
Portanto a taxa de inflagdo /PCA ndo comporta-se como um atrator para essas medidas.
Conclui-se entdo que pelos resultados apresentados na Tabela 5 a medida de nucleo de
inflagdo baseada no método de exclusdo ¢ a Uinica que ndo satisfaz todas as trés condigdes
propostas. Marques et al (2002) testam as condi¢des apresentadas acima para as medidas de
nucleo excluindo os grupos alimentos ndo processados e energia, calculadas para seis paises?,
e mostram que nenhuma dessas medidas satisfaz todas as trés condi¢des. Eles concluem,
portanto, que a medida de nucleo pelo método de exclusdo parece ser inapropriada para a

analise do status da inflagdo corrente ou para fazer inferéncia sobre a sua trajetoria futura.

' Os mesmos resultados foram encontrados para o teste ADF aplicado aos residuos da Equagio (22) e para o
teste ¢ da hipotese ff =1.

* Foram testadas as medidas de nucleo pelo método de exclusio para os Estados Unidos, Alemanha, Franca,
Italia, Espanha e Portugal.
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6. PREVISAO FORA DA AMOSTRA DA TAXA DE INFLACAO

Uma das principais utilidades de uma medida de ntcleo de inflagdao € a previsdao
fora da amostra da taxa de inflagdo. Previsdes da taxa de inflacdo, IPCA, sdo realizadas a
partir de previsdes das medidas de ntcleo analisadas, utilizando a modelagem ARIMA
univariada®. Testa-se a exatiddo das previsdes das medidas de nicleo através de medidas de
erro de previsao em relagcdo a taxa de inflagdo observada fora da amostra. Comparam-se os
resultados das previsdes tomando como benchmark a previsao feita pela propria taxa de
inflagio IPCA. Utiliza-se como amostra o periodo’ 1995.2 a 2007.4 para a realizagio da
previsdo do IPCA fora da amostra quatro trimestres a frente, compreendendo o periodo
2008.1 a 2008.4. As previsdes sao mostradas no Grafico 2.1, enquanto que as medidas dos

erros de previsao sao apresentadas na Tabela 2.6.

25
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—— Excluséo

Fonte: Elaboragdo propria

Grafico 2.1 — Previsoes das medidas de nucleo e da taxa de inflagao IPCA

> O método de previsdo ¢ baseado em Granger ¢ Newbold (1986). O método prevé o nivel das séries usando os
coeficientes AR e MA num procedimento recursivo.
* Com excegdo da medida niicleo de inflagdo por médias aparadas que inicia-se em 1996.1.
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Tabela 2.6 — Valores previstos e medidas de erro da previsdo do IPCA fora da amostra

Valores Previstos
Periodo IPCA Tendéncias Médias
Observado IPCA Exclusao
Comuns Aparadas

2008.1 1.52 1.18 1.55 1.22 1.16

2008.2 2.09 1.01 1.37 1.11 1.11

2008.3 1.07 0.87 1.21 0.99 1.05

2008.4 1.09 0.76 1.07 0.88 1.00

Medidas de Erro de Previsao

Modelo ARIMA (p,d,q) (1,1,1) (1,1,1) (1,1,0) (0,1,1)
Raiz do Erro Quadratico Médio 0.60 0.37 0.53 0.53
Erro Absoluto Médio 0.49 0.23 0.39 0.37
Erro Percentual Absoluto Médio 30.79% 12.93% 23.43%  20.32%
Coeficiente de Desigualdade de Theil 0.31 0.15 0.25 0.25

Fonte: Elaboracao Propria.

De acordo com a Figura 2.3, verifica-se que as previsdes para todas as medidas de
nucleo e da taxa de inflacdo feitas fora da amostra para os quatro trimestres de 2008, seguiram
uma mesma tendéncia decrescente. Nenhuma das previsdes captou o choque transitorio
atribuido a alta dos precos internacionais das commodities alimentos e petréleo, ocorrida no
segundo trimestre de 2008. Este resultado ¢ esperado, pois as medidas de nucleo por
eliminarem ou amenizarem efeitos dos choques transitorios tendem a ndo prever os

movimentos de curto prazo causados por tais choques.

As medidas de erro de previsao apresentadas na Tabela 2.6 indicam que a medida
de nucleo determinada pela modelagem de tendéncias comuns apresenta as menores medidas
de erro e fornece a melhor previsdo para a taxa de inflagdo IPCA, confirmando assim ser uma
medida com caracteristicas forward looking. Por outro lado a previsao feita pelo proprio
IPCA apresenta os maiores erros de previsdo sendo praticamente o dobro dos erros para a

medida de tendéncias comuns.

De acordo com a Figura 2.3 pode-se verificar que as medidas de nucleo de
tendéncias comuns e de médias aparadas representam bem o comportamento de atrair a taxa
de inflagcdo IPCA, dado que esta, no final do periodo de previsdo, converge para tais medidas,
enquanto que para a medida de ntcleo por exclusdo este comportamento nao € tdo claro,
talvez por esta medida ser enviesada de acordo com os resultados dos testes das condigdes

segundo Marques et al. (2003) apresentadas na Tabela 2.5.
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Dado que o Banco Central do Brasil determina como meta a inflagdo acumulada

no ano, ¢ importante verificar também o comportamento das previsdes acumuladas para cada

periodo em relagdo a taxa de inflacdo acumulada. A Tabela 2.7 abaixo mostra esse

comportamento.

Tabela 2.7 — Medidas de erro da previsao do IPCA fora da amostra acumulada.

’ IPCA Acumulado Valores PreYistps Acumulados _

Periodo Tendéncias N Médias

Observado IPCA Exclusao
Comuns Aparadas
2008.1 1.52 1.18 1.55 1.22 1.16
2008.2 3.64 2.20 2.94 2.34 2.27
2008.3 4.76 3.09 4.18 3.36 3.35
2008.4 5.90 3.88 5.29 427 4.39
Medidas de Erro de Previsdo

Modelo ARIMA (p,d.q) (1,1,1) (1,1,1) (1,1,0) (0,1,1)
Raiz do Erro Quadratico Médio 1.51 0.55 1.26 1.25
Erro Absoluto Médio 1.37 0.48 1.16 1.16

Erro Percentual Absoluto Médio 32.73% 11.02% 28.15%  29.14%
Coeficiente de Desigualdade de Theil 0.34 0.10 0.27 0.27

Fonte: Elaboragao Propria.

A meta inflacionaria estabelecida pelo Banco Central do Brasil para a taxa de inflagdo

IPCA para o acumulado no ano de 2008 foi 4,5 % com um limite superior de 6,5% e um

limite inferior de 2,5%. A taxa de inflacdo acumulada para o ano de 2008 foi igual a 5,9%. A

medida de nucleo de tendéncias comuns previu um valor igual a 5,29%, sendo a unica

previsdo acima da meta e muito proximo da taxa de inflagdo acumulada observada.
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7. CONCLUSAO

O presente capitulo consiste na construcao de uma medida de nucleo para o indice
de inflagao IPCA utilizando o periodo pos Plano Real. Aplica-se uma metodologia baseada na
formulagdo de tendéncias comuns aplicada as variaveis macroeconomicas PIB real, taxa de
juros SELIC nominal, oferta do agregado monetario M1 em termos reais e a taxa de inflacao
IPCA. Esta medida tem a vantagem de ter caracteristicas foward-looking, e que leva
informacdes dos dois principais mecanismos de politica monetaria para o controle da meta

inflacionaria: o controle da SELIC e da oferta monetaria M 1.

Os resultados do modelo de tendéncias comuns mostram que o choque real tem
efeito positivo e estatisticamente significante sobre o produto real e a oferta de moeda real, e
efeito estatisticamente insignificante sobre a taxa de juros nominal e a taxa de inflagdo. O
choque permanente nominal tem efeito positivo e significante apenas sobre a taxa de juros
nominal e a taxa de inflagdo. A decomposi¢ao da variancia do erro de previsdo mostra que, na
previsdo de curto prazo, as variabilidades do PIB e do IPCA s3o explicadas quase que
totalmente pelos choques permanentes, 96,9 % do choque permanente real para o PIB e 98,8
% do choque permanente nominal para o /PCA, enquanto que os choques transitorios
explicam a maior parte da variabilidade para as variaveis M1 (97,1 %) e SELIC (61,2%). Na
decomposi¢cdo da variancia do erro de previsdo no longo prazo, o choque permanente real
explica as variabilidades das varidveis PIB e M1, enquanto que o choque permanente nominal

explica as variabilidades das variaveis SELIC e IPCA.

Compara-se a medida de nucleo pela modelagem de tendéncias comuns com as
medidas pelo método da exclusdo e pelo método das médias aparadas fornecidas pelo Banco
Central do Brasil Os testes das condi¢des para uma medida de ntcleo segundo Marques et al.
(2003) indicam que as medidas por tendéncias comuns e por médias aparadas sdo nao
enviesadas e comportam-se como um indicador antecedente para o /PCA, enquanto que a
medida por exclusdo ¢ enviesada, conformando com o resultado de Marques et al. (2002),
onde todas as medidas de nucleo testadas para um conjunto de paises mostraram-se

enviesadas, ou ndo antecedem a taxa de inflagao.

Previsdes fora da amostra feitas para o periodo de 2008 confirmam que a medida

de nucleo por tendéncias comuns tem um bom poder preditivo, sendo a unica medida que
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previu para o acumulado de 2008, uma taxa de inflacdo acima da meta e bem proxima da taxa

de inflagdo acumulada observada.

Marques et al. (2002) mostram porque a medida por exclusdo, a qual ¢ mais
utilizada pelas autoridades monetarias, ndo deve ser utilizada como um indicador antecedente
para a taxa de inflacdo. Apesar da medida de nucleo apresentada aqui ser de compreensao
mais complexa e precisar de constante revisdo, ela tem a vantagem de ndo levar a escolha
arbitraria para identificar e excluir choques transitérios, de conter informagdes de politica
monetaria e de ser um bom um indicador antecedente que auxilia na previsdo da taxa de

inflacdo para o cumprimento da meta inflaciondria.
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APENDICE

O Método das Médias Aparadas

A idéia do método das médias aparadas ¢ excluir as mudangas de pregos mais
extremas, isto ¢, excluir igualmente uma parte de cada uma das caudas da distribuicao cross
section dos pregos dos itens que compoe o indice de inflagdo. O calculo da medida de ntcleo

pelo método das médias aparadas segue os seguintes passos:

1°) Tome {7,,...... ,%,} sendo as taxas de inflagio para cada item na ordem crescente e
{w], ...... ,wn} seus respectivos pesos assumidos na composi¢do do indice de prego
total

2°) Construa o peso acumulado de 1 aital que W, = Zw ;-
j=1

3°) O conjunto de observacdes a serem utilizados para o célculo da média ¢ selecionado

de acordo com:

o1
100 100

4°) A média aparada ¢ calculada como:

_ ! ~
Fa = [1 - 2(a/1oo)j,.éz,;‘ Witk

onde o ¢ o percentual de cada cauda do indice de prego total a ser “aparado”, e os

w,’s sd0 os pesos de cada componente deste indice que ndo pertenca a este

percentual da cauda. Estimadores na classe das médias aparadas incluem a inflagdo
média, que ¢ a média aparada em « =0, ¢ a inflagdo mediana que corresponde a

média aparada em o =50.
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O Método da Mediana Ponderada

Bryan e Pike (1991) determina uma medida de nticleo de inflagdo como mudancas
de precos medianas em vez de média ponderada. Seguindo Smith (2004), define-se uma

medida de nucleo pelo método da mediana ponderada como:

1 N-m

T

i=m

onde 7,¢ a taxa de inflacdo para o i ésimo item e N ¢ o nimero de itens no
indice. Se N ¢ um nimero impar, entdo m = N(a/100), onde @ =50 e m é o maior inteiro

menor ou igual a N(@/100); para numero par m = N(a/100)-1.
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CAPITULO III - ANALISE DA PARIDADE DO PODER DE COMPRA
ENTRE MERCADOS BRASILEIROS

1. INTRODUCAO

De acordo com a teoria da Paridade do Poder de Compra (PPP), os niveis de
precos das regides exibem movimentos que deverdo, no longo prazo, manter os termos de
comércio constantes. Caso haja um persistente diferencial no nivel de precos entre regides,
surgem possibilidades de ganhos extras na transferéncia de mercadorias de um lugar a outro.
Logo, os arbitradores encarregam-se de equalizar os pregos dos diversos produtos a um valor

de equilibrio.

A hipotese da PPP pode ser interpretada levando-se em consideracdo as
movimentagdes na taxa de cambio real. Dado que os negociantes dispdem de uma tecnologia
de informacao eficiente, as exportagdes liquidas sdo sensiveis a pequenas variagdes na taxa de
cambio real. Assim, se houver um pequeno aumento da taxa de cdmbio real de uma regido x

em relacdo a outra y, negociantes exportarao bens de y para x.

Essa hipdtese pode ser confirmada formalmente quando se verifica que as taxas de
cambio reais sdo estacionarias, ou seja, que os precos relativos sdo convergentes. Portanto, a
convergéncia de pregos implica que os mercados regionais sao capazes, ao longo do tempo,
de compartilhar choques aleatorios e tendem a equalizar os seus precos, logo a PPP ¢ valida e

os mercados de bens e servigos podem ser considerados como integrados comercialmente.

H4 ensaios da construgdo da teoria da PPP desde os economistas Pré-Classicos,
mas somente a partir do estudo de Cassel (1922) sobre a situacdo das economias no pds-
guerra ¢ que ela comega a se delinear. Logo apds esse primeiro estudo, houve poucas
discussdes relativas ao comportamento dos pregos. O interesse no estudo da PPP s6 veio a
ganhar notoriedade no pos-Segunda Guerra, quando se registrou um aumento bastante
expressivo do fluxo de comércio internacional, resguardado pelos acordos multilaterais, e
quando as crises econdmicas, especialmente a do Petréleo em meados de 70, passaram a ser

transmitidas mais intensamente entre os paises.



70

Existem diversos fatores que dificultam o funcionamento eficiente dos mercados,
e, consequentemente, a validacdo da PPP, entre os quais se destacam: as barreiras comerciais,
as barreiras ndo-tarifarias, os custos de transporte, os Monopolios locais, o descompasso entre
o ajuste da taxa de cambio nominal e o ajuste do nivel de precos relativo a rigidez do nivel

nominal dos pregos e a presenga de bens ndo-comercializaveis no indice de precos geral.

Sao varias as metodologias utilizadas para se testar a PPP. Uma primeira geragao
de trabalhos utiliza técnicas de séries de tempo, basicamente testes de raiz unitaria univariada,
onde a hipotese nula admite um processo de passeio aleatorio da taxa de cambio real e a
alternativa afirma que a PPP mantém-se no longo prazo. Entre eles, Adler e Lehman (1983),
Hakkio (1986), Mark (1990), Grilli e Kaminsky (1991), Corbae e Ouliaris (1991) tém
demonstrado que taxas de cambio real contém raiz unitdria e, portanto nao suportam a
hipotese da PPP. Porém alguns estudos recentes como Marcela et al. (2003), Narayan (2005),
Narayan e Prasad (2005) e Narayan (2006 a,b), fornecem evidéncia de que quando quebras

estruturais sdo levadas em consideracao a hipdtese da PPP torna-se valida.

Segundo Chortareas e Kapetanios (2009) os resultados baseados em testes de raiz
unitaria univariada de uma forma geral ndo suportam a PPP e apresentam pouca robustez. Em
particular os resultados tendem a depender do tamanho do periodo amostral, da frequéncia das
séries, da escolha dos paises na amostra e da escolha da moeda como numerario. Evidéncias
em favor da PPP sdo mais verificadas em testes que se baseiam em séries anuais de longo

periodo (em torno de 100 anos) e se o dolar americano ¢ utilizado como numerario.

Nos ultimos anos, testes de raiz unitaria em painel t€ém sido amplamente aplicado
e em geral validando a hipotese da PPP. Entre eles destacam-se: MacDonald (1996), Wu
(1996), Oh (1996), Frankel e Rose (1996), Papell (1997), Lothian (1997), O’Connell (1998),
Taylor e Sarno (1998), Papell e Theodoridis (1998), Fleissig e Strauss (2000), Wu ¢ Wu
(2001) e Kalyoncu e Kalyoncu (2008).

Existem varios testes de raiz unitaria em painel. Uma primeira geragao de testes
incluem Levin, Lin ¢ Chu (2002), Im , Pesaran e Shin (2003), Maddala ¢ Wu (1999) e Choi
(2001). A principal limitacdo desses testes ¢ que eles sdo todos construidos sob a hipotese de

que todas as séries de tempo no painel sdo transversalmente independentemente distribuidas’.

> Esta condi¢do ¢ necessaria para satisfazer o teorema do limite central Lindenberg-Levy e para obter testes
estatisticos assintoticamente com distribui¢ao normal.
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Esta hipotese ¢ muito restritiva, particularmente para estudos que envolvem regides de um
mesmo pais. Além disso, estudos de Monte Carlo como os apresentados em O Connel (1998),
Breitung e Das (2003) e Banerjee, Marcelino e Osbat (2005) mostram que tais testes sob a
presenca de dependéncia transversal apresentam grandes distor¢des no tamanho do teste,

levando a alta probabilidade de rejei¢do da hipotese nula de presenga de raiz unitaria.

Uma segunda geragdo de testes surge com o intuito de levar em consideracao a
dependéncia transversal. Uma primeira aproximagdo consiste em impor algumas restricoes
sobre a matriz de covariancia dos residuos, entre eles destacam-se: O’Connel (1998), Maddala
e Wu (1999), Taylor e Sarno (1998) e Chang (2002, 2004). Numa segunda aproximagdo a
dependéncia transversal ¢ modelada em uma estrutura de fatores comuns, entre eles destacam-

se: Bai e Ng (2004), Moon e Perron (2004), Phillips e Sul (2003) e Pesaran (2007).

Mais recentemente, em decorréncia, principalmente, da percepcdo de que o
comércio intranacional esta inserido num ambiente onde alguns entraves para a validade da
PPP ndo existem, pelo menos explicitamente, a questdo da paridade de pregos no ambito
interno também comecgou a despertar a aten¢do dos pesquisadores. Além desse, outros fatores
corroboraram para o deslocamento do foco de anélise, como, por exemplo, a imposi¢ao de
politicas de fixacdo da taxa de juros a nivel nacional e o movimento diferenciado dos precos
nas regides que compdem um pais, o que tem gerado distintas oportunidades de ganho numa

mesma nagao.

Utilizando dados de 14 cidades dos EUA e 9 do Canadd, Engel e Rogers (1996)
revelam a importancia da distincia entre cidades e da fronteira nacional para explicar desvios
dos precos. A hipotese assumida, e mais tarde suportada pelos testes, ¢ que a variacdo dos
precos de bens similares entre cidades deve ser positivamente relacionada a distancia entre as
mesmas, mas mantida a distancia constante, a variagdo deve ser mais alta entre as cidades

separadas pela fronteira nacional.

Parsley (1996) examina explicitamente os efeitos dos impostos e custos dos
transportes em taxas estimadas de convergéncia, utilizando um painel de dados trimestrais
abrangendo os pregos de 51 bens finais e servigos de 48 cidades norte-americanas, no periodo
de 1975.1 a 1992.4. Ele encontra evidéncia de que a convergéncia ocorre mais rapidamente
para diferenciais de pregos maiores € que as taxas de convergéncia sao mais lentas para

cidades mais distantes.
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Mark, Cecchetti e Sonora (2002) utilizam dados de 19 cidades norte-americanas
no periodo de 1918 a 1995 e encontram evidéncias para rejeitar a presenca de uma raiz
unitaria na série de taxa de cambio real, mas estimam uma velocidade de reversdo para a

média pequena, em torno de 9 anos.

Outros estudos que testam a hipdotese da PPP entre regides de um mesmo pais sdo:
Nenna (2001), Chen e Devereux (2003), Chaudhuri e Shen (2004), Oh e Han (2006) e Busetti
et al. (2006).

Em relagdo a investigagdo da hipdtese da Paridade do Poder de Compra para o
Brasil, quase a totalidade dos poucos estudos concentra-se na analise da taxa de cambio real
entre o Brasil e os EUA. Em geral, tais estudos procuram evidéncias dessa teoria para um
produto ou servigo especifico, entre um niimero bastante reduzido de localidades brasileiras
ou verifica criticas a teoria, como a que relaciona as diferencas internacionais de

produtividade a PPP, o efeito Balassa-Samuelson.

Rossi (1990) usa dados mensais para o Brasil e os EUA de 1980 a 1985 e conclui
ndo haver uma relacdo estavel de longo prazo nas taxas de cAmbio dos mercados. Margal,
Pereira e Santos (2003) utilizam técnicas de co-integragdo para relacionar os mesmos paises
citados acima e encontram evidéncias em favor da estacionariedade da taxa de cambio real

baseada no IPC, mas ndo encontram evidéncias de estacionariedade quando usam o IPA.

Nogueira, Aguiar ¢ Lima (2005) analisam a dinamica do processo de formagao
dos precos do mercado de café ardbica em dois estados brasileiros e, a partir dos testes de raiz
unitaria e de co-integragdo, concluem que o mercado em analise ¢ eficiente e que os choques
sdo repassados entre as regides. Sugerem ainda que qualquer politica publica deve ser
cuidadosamente avaliada antes de ser posta em pratica, pois as intervengdes podem facilmente

prejudicar o bom funcionamento do mercado.

Vasconcelos (2004) testa o efeito Balassa-Samuelson para a economia brasileira
relativamente a norte-americana, para tanto utiliza a abordagem de séries temporais, atraveés
do teste de fronteira desenvolvido por Pesaran, Shin e Smith (1999). Nao sdo verificadas
evidéncias do efeito Balassa-Samuelson para a economia brasileira, contudo isso nao ¢

suficiente para afirmar que a PPP seja valida.



73

Azzoni, Carmo e Menezes (2003) utilizam o método Country Product Dummy
(CPD), que consiste num modelo onde sdo estimadas regressdes em que a variavel
dependente ¢ o preco de cada bem e as varidveis independentes sao dummies de regido e de
produto, para construir, a partir de uma lista de 133 produtos e servigos, indices de custo de

vida levando-se em consideragdo 11 regides metropolitanas brasileiras.

Como se pode perceber, no Brasil, ha poucos trabalhos abordando o tema da
convergéncia de pregos. Além disso, os recursos estatisticos utilizados nesses estudos sdo
bastante limitados; os testes univariados ainda s@o empregados em larga escala como unica

fonte de referéncia.

O objetivo do presente estudo ¢ testar a hipotese da paridade do poder de compra
(PPP) para o Brasil durante o periodo 1985.1 a 2008.12 através da aplicagdo dos testes de raiz
unitaria em painel com dependéncia transversal apresentados em Moon e Perron (2004) e
Pesaran (2007). Utiliza-se como base de dados o indice de inflagdo INPC para nove regides
metropolitanas: Belo Horizonte, Belém, Curitiba, Fortaleza, Porto Alegre, Recife, Rio de

Janeiro, Sao Paulo e Salvador.

O restante deste capitulo estd dividido em quatro segdes. Na segunda secao
apresenta-se a metodologia no qual sdo descritos os testes. Na terceira se¢do faz-se uma
analise preliminar dos dados. Na quarta secdo apresentam-se os resultados dos testes. Na

quinta e ultima secdo apresenta-se a conclusao.
2. METODOLOGIA
2.1 O Teste CIPS

Pesaran (2007) apresenta um procedimento para testar raiz unitaria em um painel
dindmico sujeito a possivel dependéncia entre os cortes transversais bem como erros

correlacionados serialmente.

Para um painel de dados observados y, com N cortes transversais e T

observagdes em série de tempo tem-se o seguinte modelo de dados em painel heterogéneo

linear dinAmico:

v =(U=p ) +py,+u,, i=L..N,  t=1..T, (1)
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onde p, ¢ um componente deterministico, os valores iniciais y,,sdo dados e os disturbios

seguem a seguinte estrutura de um fator:
u, =AS, +&, (2)

Assume-se que os choques idiossincraticos, &, sao independentemente

it

. . , . , g A . 2 .
distribuidos entre i e #, com média zero, varidncia o; e momentos de ordens superiores

finitos. O fator comum ndo observado f, € ndo correlacionado serialmente com média zero,

variancia af constante ¢ momentos de ordens superiores finitos. Sem perda de generalidade

estabelece-se O'f. igual a um. As varidveis ¢,,4, e f, sdo assumidas serem mutuamente

independentes para todo i.

As hipoteses feitas sobre ¢, e f, implicam que o termo u, ¢ serialmente ndo

correlacionado. Esta hipdtese e a de um unico fator comum podem ser relaxadas. Pesaram
(2007) considera um exemplo onde um processo autoregressivo estacionario de p-€ésima

ordem para u, ¢ obtido incluindo p valores defasados de u, na Equagdo (2). Dessa forma ¢

possivel escrever u, = A.f, +e, onde f, =®(L)y, e e, =D(L)s, sio processos de média

J4 . , . . o -1 « A . .
movel inversiveis e estacionarios, € <I)(L) ¢ o polindmio autoregressivo de u,. Note-se que
nesta formulagdo qualquer ndo estacionariedade de y, ¢ devida a presenca de uma raiz

unitaria na parte autoregressiva na Equagao (1), 1sto € p, =1.
Pode-se escrever as Equagdes (1) e (2) como:
Ay, =o, (L= p )y, + A4S, +&, 3)
onde o, = (1-p,)u, e Ay, =y, —y,_,. Expressa-se a hipétese de raiz unitaria como:
H,:p;,=1 paratodoi 4
contra as possiveis hipoteses alternativas heterogéneas:

p;, <1l para i=L2,...,N,

H, : . (%)
p,=1 para i=N +LN +2,...,N
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onde a fragdo dos processos individuais que sdo estacionarios ¢ tal que, N,/N — k, quando

N —>wcomO0<k<I1.

Pesaran (2007) propde um teste baseado sobre a estatistica do teste de raiz unitaria

Dickey Fuller (DF) em uma regressdo Cross-sectionally Augmented DF (CADF)), isto &,

Ay, =a;+by,  +¢y.  +d Ay, +e, (6)
onde y, =N le y,, Ay, =N" Zil Ay, € e, ¢éo erro da regressio.

As médias dos cortes transversais, y, € Ay,, sdo incluidos na Equagdo (6) como

uma proxy para o fator comum ndo observado f,.

Seguindo Im, Pesaran e Shin (2003), Pesaran (2007) propde uma versao
modificada do teste #-bar /PS denotado por CIPS (Cross-sectionally Augmented IPS) que
simultaneamente leva em consideracdo dependéncia entre os cortes transversais e correlagao

serial® nos residuos. Seja CADF, como sendo a estatistica ADF para a i-ésima unidade

transversal dada pela estatistica 7 da estimativa l;l. por minimos quadrados da Equacao (6). A

estatistica CIPS ¢ representada como

1 N
CIPS =— " CADF, (7)
N3

As distribuigdes assintoticas sob a hipotese nula de cada estatistica CADF sdo
similares e ndo dependem dos escores dos fatores (A,). Por outro lado as estatisticas CADF
sdo correlacionadas devido a dependéncia com o fator comum. Portanto ¢ possivel construir

estatisticas CIPS, mas os teoremas de limite central padroes ndo podem ser aplicados a elas.

Além do mais, ao contrario dos resultados obtidos em Im, Pesaran e Shin (2003) sob

% Para o caso de correlagdo serial nos residuos, para uma especificagdo de erro AR(p), as estatisticas individuais
CADF podem ser obtidas a partir da regressio (6) aumentada em p-ésima ordem:

Ay, =a,+by, ,+c;y  + Zj:o d;Ay,_; + Zj;oﬂijAyt-j s
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independéncia entre os cortes transversais 7 a distribuicdo da estatistica CIPS ¢é ndo padrao

ainda que para N grande.

Uma versdo truncada da estatistica CADF, denotada CADF’, também ¢é
considerada para evitar a excessiva influéncia de resultados extremos que podem surgir em
casos onde a amostra 7 ¢ pequena. Os resultados para CADF e CIPS sao validos também para

CADF"e CIPS"e, ainda que seja ndo normal, a distribuicdo assintotica da estatistica

CIPS” existe e ¢ livre de parametros perturbadores.

O teste CIPS tem a vantagem de também ser valido para painéis onde N e 7T sdo de
mesma ordem de magnitude, enquanto que os testes de Moon e Perron (2004) e Bai e Ng

(2004) requer N/T — oo. Por outro lado o fato do teste ser baseado em um tnico fator pode

ser restritivo para algumas aplicacdes.

Através de simulagdes de Monte Carlo, valores criticos sdo determinados para
modelos com componentes deterministicos (modelos sem interceptos ou tendéncias, com
interceptos individuais e com interceptos e tendéncias lineares), dependéncia entre os cortes
transversais (alta e baixa) e correlacao serial nos residuos individuais para os casos onde Ne T
=10, 20, 30, 50, 100. As simulagdes mostram que o teste C/PS tem propriedades de poténcia
satisfatorias ainda para valores pequenos de N e 7. Em especial a versdo truncada CIPS  ainda
que para tamanhos muito pequenos onde N = 7 = 10, com alto grau de dependéncia entre os

cortes transversais ¢ com um moderado grau de correlagdo serial nos residuos®.
2.2 O teste Moon e Perron (2004)

Moon e Perron (2004) consideram um painel dindmico de primeira ordem com
efeito fixo e assume como Pesaran (2007), que fatores comuns estao presentes no erro. Para

um painel de dados observados y, com N cortes transversais ¢ 7' observagdes em série de

tempo tem-se o seguinte modelo de dados em painel dindmico linear:

7 Nesse caso a estatistica /PS, no qual é uma média padronizada das estatisticas ADF individuais, ¢ distribuida
normalmente para N grande.

¥ Para o caso do modelo apenas com intercepto. Em casos de modelo com tendéncia, a poténcia do teste tende a
crescer com N somente se 7 ¢ maior ou igual a 30. Para 7> 30, a poténcia cresce rapidamente com ambos N e T.
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Vi =H; + X,
Xy = pPiXy, tu, (8)
1A
U, = ;{‘if; te,

onde os dados observados y, (i=1...,N e t=1,...,T) sdo gerados por um componente

deterministico g, e um processo autoregressivo x, € x,, =0 para todo 7.

Para modelar a correlagdo entre os cortes transversais, o erro u; segue um modelo
fatorial onde f,é um vetor Kx1 de fatores aleatérios ndo observaveis, A, € o vetor
correspondente de escores de fatores ndo aleatorios para cada corte transversal i € e, ¢ um

choque idiossincratico. O niimero de fatores K € possivelmente desconhecido.

Note-se que os dados em painel sdo gerados por choques idiossincraticos e fatores
dindmicos ndo observaveis que sdo comuns a todas as unidades individuais, mas que cada

individuo reage heterogeneamente.

O modelo (8) pode ser reescrito como:

Ay, = (1 —P; )/ui TP Vi TUy. )

Comparando as Equacdes (9) e (8) verifica-se que no caso onde existe somente

um unico fator comum no erro composto u,, os modelos em Pesaran (2007) e Moon e Perron

it >

(2004) sao idénticos. Para os componentes do erro composto u,,, sdo feitas hipoteses similares

it?

as de Pesaran (2007):



78

(1) O componente idiossincratico e, segue um processo MA(w)inversivel e
estacionario e é ndo correlacionado entre os cortes transversais, tal que e, = T(L)s,,
» ‘
— J P Ca fe
onde T',(L)= Z_,-:o vl ee, ~ iid(0,1) entre i e t;

(11) Assume-se também que os fatores comuns f, tém uma representacdo

MA(w) inversivel e estacionario, isto ¢ f, = ®(L)y,, onde <D(L)=Zj:0¢jL-" ¢ um
vetor K-dimensional de polinémios de defasagens e 7, ~i.i.d.(0,1,). Além disso, a

matriz de covariancias de f, ¢ assintoticamente positiva definida: isto implica que sob

a hipotese nula é possivel ter relagdes cointegrantes entre os fatores nao estacionarios;

(111) Embora mais do que um fator comum ¢ permitido nos dados, supde-se que
alguma quantidade maxima K (1 <K<K< 00) ¢ conhecida. Também, a contribuicao

de cada fator em ao menos uma unidade ¢ assumida ser significante impondo

p
1/ NZZI&./L’—)Z , >0 ; portanto esta hipotese ndo impde que todos os cortes

transversais respondem a todos os fatores tal que alguns dos escores dos fatores

podem ser iguais a zero;

. A . 2| 0 2 A .
(iv) A variancia de curto prazo o, (— Z_,-:o yij), a variancia de longo prazo
2 0 s A . .
@, | =2, .7y bem como a covaridncia de longo prazo unilateral
! J=

o, (= (ZZIZT:O Yi¥ijsi )) sdo supostas existirem para todos os disturbios

idiossincraticos e, ; adicionalmente, assume-se que estes parametros tém médias entre

. 1 1 1 .
0s cortes transversais o :WZZI o, o =WZ,-N=1 o e ¢! :FZZI ¢, diferentes
de zero.
A hipotese nula no modelo (8) ¢
H,:p, =1 paratodo i=1,...,N (10)

contra a hipotese alternativa

H, :|pl.|<1 para algum i. (11)
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Pode-se notar da Equacdo (8) que sob a hipdtese de p, =1, y, ¢ influenciado por

. . T . g . rye .
dois componentes: os fatores integrados Z ,Js e os erros idiossincraticos integrados
s
T
Zs:l eis '

Moon e Perron (2004) propdem remover a dependéncia entre os cortes

transversais na Equacdo (1) multiplicando a matriz dos dados observados Y de dimensdo
T x N pela matriz de projegio Q, =1, —A(A'A)"'A’onde A =(4,,...,4,) é a matriz dos
escores dos fatores e Q; e A sdo os respectivos estimadores. O estimador ndo enviesado

autoregressivo pooled ¢ computado como

irY,0, Y')-NT§,

ov.0, 1) (12

*
P pool —

onde Y, ¢ a matriz dos dados observados defasados, r(-) é o operador trago e ¢, ¢ a média

entre os cortes transversais da variancia de longo prazo unilateral dos erros idiossincraticos

estimada.

Para obter a estatistica do teste requer-se determinar a quantidade K de fatores na

Equagéo (8), a matriz O, e a estimagéo das variancias de longo prazo’. Para determinar K

usa-se uma metodologia similar a proposta em Bai e Ng (2002), enquanto as matrizes A (ou

vetor quando K=1) e (; sdo obtidas estimando os componentes principais de

u'n = (Y — [)poolY_l) (Y - ,[)poolY_l), onde p,, € a estimativa autoregressiva pooled por

Minimos Quadrados Ordinarios (MQO).

Para testar a hipotese nula, Moon e Perron (2004) sugerem duas estatisitcas ¢

® Para a estimagdo das variancias de longo prazo veja Moon e Perron (2004).
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(= (13)
2.
!

* Ak 1 ! Ae

t; = TN (55 —1) \/Wtr(Y_IQAK Y_l) = (14)

I «n

Ak , . . ~ . ~ A2 A2 o r 1
onde p ., € a estimativa ndo enviesada da Equagdo (12), o, =— w. ¢ a média
poo e N e

i=1 i

N ~4

i=1 @

A . - 1
transversal das variancias de longo prazo estimadas e ¢, = WZ

Sob a hipdtese nula, Moon e Perron (2004) mostram que quando N e 7 — o, com

N/T — 0 as estatisticas ¢, e ¢, tém distribuigio normal padrio.

2.3 Construcio das taxas de cambio reais

O primeiro passo para se testar a validade da hipotese da Paridade do Poder de
Compra consiste na constru¢do das taxas de cambio reais para as regides metropolitanas
brasileiras. Em seguida, investiga-se, através de testes descritos na metodologia, se as taxas de
cambio reais entre esses mercados metropolitanos contém uma raiz unitaria, assumindo como
hipotese alternativa que elas convergem para um estado estaciondrio no longo prazo. Se a
hipdtese de raiz unitaria for rejeitada, conclui-se que a hipdtese da Paridade do Poder de
Compra nao ¢ rejeitada pelos dados brasileiros. Logo, as taxas de cdmbio reais das diversas
regides metropolitanas brasileiras tenderdo a convergir ao longo do tempo e,
consequentemente, esses mercados poderdo ser caracterizados como integrados

comercialmente.

Para a construcao das taxas de cambio reais utiliza-se o Indice de Pregos ao

Consumidor Amplo (INPC) calculado pelo Instituto Brasileiro de Geografia e Estatistica
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(IBGE) para nove regides metropolitanas brasileiras'’: Belo Horizonte, Belém, Curitiba,

Fortaleza, Porto Alegre, Recife, Rio de Janeiro, Sdo Paulo e Salvador.

A taxa de cambio real para a regido metropolitana 7, definida com respeito a um

numerario, ¢ definida como:

P
Qit :Eit i (15)

r

onde E, ¢ ataxa de cdmbio nominal da regido metropolitana i referente ao numerario, P, é o

, . o~ . * , , . , . o~
indice de pregos para aregido i ¢ P, ¢ o indice de pregos do numerario. Como todas as regides

estdo inseridas no mesmo territério nacional e compartilham a mesma unidade monetaria,

pode-se assumir que £, =1. Aplicando logaritmo na Equagao (15), tem-se que

9, = Pu _pt* (16)
onde as letra minasculas representam as variaveis da Equacao (15) em logaritmo.

Para o presente estudo, escolheu-se ndo adotar nenhuma regido metropolitana
como numeraria, ja que diversos pesquisadores, entre os quais Mark, Cecchetti ¢ Sonora
(2002), afirmam que quaisquer movimentos do indice de pregos de uma regido numeraria sao
absorvidos pelo efeito de tempo comum. Portanto, a dependéncia transversal entre as taxas de
cambio reais, causada pelos choques economicos, sera mantida pela tendéncia de tempo. Um
outro motivo ¢ a ndo exclusao de uma unidade de corte, ou seja, os testes poderdao contar com
uma maior quantidade de dados. Dessa forma, o numerario sera dado pela média transversal

do indice de pregos.

Confirmando-se a convergéncia das taxas de cambio reais, parte-se para o calculo
da velocidade de reversao ou tempo de meia vida, no qual é o tempo necessario que leva para
desvios da PPP diminuir permanentemente pela metade em resposta a um choque unitario no
nivel da série. A informac¢do da velocidade permite um diagndstico mais completo da

integragdo comercial, pois ¢ importante saber ndo s6 que os mercados compartilham os

choques econdmicos, mas, também, o ritmo do repasse inflacionario. Ela ¢ calculada através

1% A pesquisa do INPC comegou em janeiro de 1979, mas somente a partir do periodo de outubro de 1980, o
IBGE passou a estudar os precos para as nove regides metropolitanas analisadas nesse trabalho.
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de ajustes dos coeficientes de primeira ordem das regressdes dos testes. A velocidade de

reversao estimada ¢ denotada por

H(p)= In(0.5) (17)

5
<
X
N—"

onde p representa a estimativa do coeficiente de primeira ordem determinado por cada teste

apresentado na metodologia para as taxas de cambio reais g, .

3. ANALISE PRELIMINAR DOS DADOS

Os indices de precos INPC para as nove regioes metropolitanas utilizados para a
constru¢do das taxas de cambio reais referem-se ao periodo mensal de Janeiro de 1985 a

Dezembro de 2008 tomando como base Novembro de 1980.

O Grafico 3.1 abaixo mostra as taxas de cambio reais para as nove regioes

metropolitanas destacando pela linha vertical o inicio do Plano Real em agosto de 1994.
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86 828 90 92 94 96 98 00 02 04 08 08
—— Belo Horizonte Fortaleza — Rio de Janeiro
— Belém — Porto Alegre SaoPauo
— Curitiba — Recife Salvadar

Grafico 3.1 — Taxas de cambio reais
Fonte: Elaboragao propria.



&3

De acordo com o Grafico acima verifica-se dois comportamentos distintos das taxas
de cambio reais entre o periodo pré-Plano Real (1985.1-1994.7) e o periodo p6s-Plano Real
(1994.8-2008.12). No primeiro periodo, que consiste no de alta inflagdo, observa-se que as
taxas de cambio reais apresentam uma volatilidade maior sem um padrao de trajetoria em
relacdo ao segundo periodo que corresponde ao de estabilizagdo dos precos. Destacam-se o
comportamento de duas regides metropolitanas. Dentro do intervalo de 0,9 a 1,1, no primeiro

periodo, Recife, e no segundo periodo, Sao Paulo, ficam bem acima deste intervalo.

A Tabela 3.1 abaixo mostra algumas estatisticas descritivas para a taxa de cambio real

de cada regido metropolitana para o primeiro e o segundo periodos e para toda a amostra.

De acordo com a Tabela 3.1 observa-se que os desvios padrdes das taxas de cAmbio no
periodo pré — Plano Real sdo maiores do que o periodo p6és — Plano Real. No primeiro
periodo, Recife apresenta um desvio padrdo bem maior do que as outras regides

metropolitanas enquanto que no segundo isto ocorre para Sao Paulo.



Tabela 3.1 — Estatisiticas descritivas das taxas de cambio reais

Periodo Pré - Plano Real (1985.1-1994.7)

Regido Média Mediana Valor Maximo Valor Minimo Desvio Padrao
Ezlr(i)zonte 0.9704 0.9747 1.0347 0.9015 0.0320
Belém 0.9358 0.9335 1.0278 0.8782 0.0273
Curitiba 1.0411 1.0431 1.1253 0.9842 0.0282
Fortaleza 1.0236 1.0224 1.0849 0.9599 0.0290
Porto Alegre 0.9889 0.9909 1.0486 0.9205 0.0263
Recife 1.0761 1.0529 1.2433 1.0021 0.0617
Rio de Janeiro [ 0.9764 0.9754 1.0276 0.8959 0.0274
Séo Paulo 1.0240 1.0223 1.1141 0.9564 0.0407
Salvador 0.9633 0.9675 1.0370 0.9045 0.0290

Periodo Pos - Plano Real (1994.8-2008.12)

Regido Média Mediana Valor Méximo Valor Minimo Desvio Padrao
gzlr(i)zonte 0.9713 0.9674 1.0230 0.9233 0.0222
Belém 0.9171 0.9069 0.9977 0.8830 0.0262
Curitiba 1.0256 1.0237 1.0581 0.9939 0.0157
Fortaleza 0.9587 0.9524 1.0334 0.9234 0.0258
Porto Alegre 0.9516 0.9574 0.9822 0.9151 0.0169
Recife 1.0826 1.0851 1.1154 1.0545 0.0127
Rio de Janeiro | 1.0589 1.0712 1.0964 0.9890 0.0300
Séo Paulo 1.1317 1.1272 1.1992 1.0659 0.0331
Salvador 0.9027 0.9002 0.9410 0.8787 0.0144

Periodo Total (1985.1-2008.12)

Regido Média Mediana Valor Maximo Valor Minimo Desvio Padrao
Ezlr(i)zonte 0.9710 0.9686 1.0347 0.9015 0.0265
Belém 0.9246 0.9172 1.0278 0.8782 0.0281
Curitiba 1.0318 1.0281 1.1253 0.9842 0.0229
Fortaleza 0.9846 0.9730 1.0849 0.9234 0.0418
Porto Alegre 0.9665 0.9629 1.0486 0.9151 0.0280
Recife 1.0800 1.0825 1.2433 1.0021 0.0402
Rio de Janeiro | 1.0259 1.0219 1.0964 0.8959 0.0497
Séo Paulo 1.0887 1.0960 1.1992 0.9564 0.0641
Salvador 0.9269 0.9141 1.0370 0.8787 0.0366

Fonte: Elaboragdo Propria
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O grafico 3.2 apresenta a trajetoria temporal dos desvios padrdes transversais, no qual

fornece informagdes a respeito da convergéncia entre as taxas de cdmbio reais.
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Grafico 3.2 — Desvios padrdes das taxas de cambio reais
Fonte: Elaboragao propria.

De acordo com o Gréafico 3.2 o periodo pré-Plano Real apresenta um pico no
desvio padrao transversal das taxas de cambio reais em meados do ano de 1991 que logo ¢
revertido no ano de 1993. A partir do inicio do Plano Real, com a estabilizagdo dos precgos, hé
uma tendéncia crescente no desvio padrdao até 1998 onde passa-se a ter uma leve tendéncia
decrescente até final de 2008 mais ainda assim apresentando um desvio padrdo em torno de
0,075, no qual ¢ bem maior do que a maior parte do periodo de alta inflagdo que apresenta
desvios padrdes abaixo de 0,06. Como no primeiro e no segundo periodo, respectivamente
Recife e Sao Paulo apresentam desvios padrdes bem maiores do que as outras regides,
apresenta-se no Grafico 3.3 a trajetéria do desvio padrdo transversal excluindo-se Recife do

periodo pré — Plano Real e Sao Paulo do periodo po6s — Plano Real.
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Grafico 3.3 — Desvios padrdes das taxas de cambio reais da amostra reduzida
Fonte: Elaboragao propria.

Analisando o Grafico 3.3, os diferentes comportamentos do desvio padro
transversal entre os dois periodos fica mais claro. No periodo de alta inflacdo ha grandes
mudangas no desvio padrao sem uma tendéncia e apresentando certa estacionariedade em
torno do valor 0,05, diferentemente do periodo de estabilizacdo onde ha uma tendéncia
crescente no qual o desvio padrao transversal parte no inicio do Plano Real de um valor igual
a 0,05 para um valor em Dezembro de 2008 igual a 0,075, indicando para este periodo

indicios de divergéncia entre as taxas de cambio reais.
4. RESULTADOS

Segundo Hoyos e Sarafidis (2006) num contexto de dados em painel, ¢ comum a
presenga de dependéncia transversal, particularmente em andlises intranacionais, devido a
presenca de choques comuns ou fatores comuns nao observados presentes no erro, como por
exemplo dependéncia espacial e a propensividade de individuos responderem a tais choques
devido a normas sociais, efeitos de vizinhaga, comportamento de rebanho e preferéncias
genuinamente interdependentes. Dessa forma ¢ necessario testar a presenca de dependéncia

transversal nos dados.
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Pesaran (2004) desenvolve um teste de dependéncia transversal para modelos de
dados em painel que pode ser aplicado para uma ampla variedade de contextos, incluindo
modelos heterogéneos dindmicos com possibilidades de multiplas quebras, raiz unitaria bem
como painéis com modelagem de dependéncia espacial modelos. O teste ¢ baseado sobre as
médias dos coeficientes de correlagdo dos residuos de Minimos Quadrados Ordindrios das
regressoes individuais e ¢ valido sobre condigdes bastante gerais ainda quando 7 ¢ pequeno e
N grande. Pesaran (2004) mostra que através de simulacdes de Monte Carlo o teste apresenta

boas propriedades de tamanho e poder em pequenas amostras (ainda quando 7= N = 5).

Os resultados do teste de dependéncia transversal para cada periodo de anélise sdo

apresentados na Tabela 3.2 abaixo.

Tabela 3.2 — Teste para dependéncia transversal em painel

Periodo Estatistica CD P - Valor
1985.1 — 1994.7 -7.737 0.0000
1994.8 — 2008.12 -6.847 0.0000
1985.1- 2008.12 -11.582 0.0000

Fonte: Elaboracdo Propria

De acordo com a Tabela 3.2 pode-se verificar que a hipdtese nula de auséncia de
dependéncia transversal ¢ rejeitada para todos os periodos de analise. Conclui-se, portanto a
necessidade de se testar a validade da hipdtese da PPP através de testes de raiz unitaria em

painel que leve em consideracao a dependéncia transversal.

A Tabela 3.3 abaixo apresenta os resultados'' dos testes de raiz unitaria em painel com
dependéncia transversal de Moon e Perron (2004) e Pesaran (2007), aplicados as taxas de
cambio reais para os trés periodos de analise, bem como os coeficientes de primeira ordem

estimados e as velocidades de reversao ou tempos de meia vida.

g . ;. *
""" Para ambos os testes utilizam-se o critério de Schwarz. Os resultados das estatisticas #, para o teste Moon e

Perron ¢ a estatistica CIPS~ para o teste Pesaran sdo consistentes com os resultados das estatisticas
apresentadas na Tabela 3. Para o teste Moon e Perron utiliza-se apenas um fator comum pois a quantidade de
cortes transversais € pequena, além disso, aplicou-se o teste para dois e trés fatores comuns e os resultados foram
muito préoximos com os apresentados na Tabela 3.



Tabela 3.3 — Testes de raiz unitdria em painel com dependéncia transversal
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Moon e Perron Pesaran
Periodo . P_valor . tempo de Valor critico - tempo de
t, meia vida| CIPS (5%) meia vida
1985.1 — 1994.7 -2.519  0.0059 0964 18.996 | -2.603 -2.32 0.89 5.704
1994.8 -2008.12 | -0.221 0.4129 098  33.762 | -1.575 2.32 0.968  19.507
1985.1- 2008.12 -1.762  0.0392 0976  28.867 | -2.255 2.32 0.955  15.066

Fonte: Elaboragao Propria

Verifica-se pelos resultados da Tabela 3 que para o periodo pré — Plano Real
(1985.1 — 1994.7) rejeita-se a hipdtese nula de presenga de raiz unitaria para os dois testes
indicando assim que para este periodo a hipotese da PPP ¢ aceita. J4 para o periodo pos —
Plano Real (1994.8 — 2008.12) os dois testes ndo rejeitam a hipotese de presenca de raiz

unitaria indicando assim que a hipdtese da PPP ¢ rejeitada.

O resultado da validacdo da PPP para o periodo pré — Plano Real ¢ coerente com
estudos empiricos de outras economias. Pois, em economias caracterizadas por altos
processos inflaciondrios, a validade da PPP se verifica com maior frequéncia. O resultado da
rejei¢cdo da PPP para o periodo pds — Plano Real estd mais ligado a ganhos de produtividade
do que fatores que explicam as taxas de convergéncia, tais como custos de transporte e
monopodlios comerciais. Varios estudos apontam para ganhos de produtividade em
decorréncia da estabilizagdo dos precos e de reformas estruturais como as privatizagoes,
regulamentagdo bancaria e a politica cambial, desta forma este resultado esta de acordo com o
efeito Balassa-Samuelson, o qual aponta para os diferenciais de produtividade dos bens
comercializaveis e nao-comercializaveis como explicagdo dos resultados da Paridade do

Poder de Compra.

A ndo-verificagdo da Paridade do Poder de Compra entre as regides
metropolitanas brasileiras pode ainda ser atribuida ao fato do Brasil ser um pais em
desenvolvimento. Portanto, a forte ineficiéncia dos aparatos socio-econdmicos presentes na
economia brasileira e a desarticulagdo dos atores econdmicos podem ser considerados fatores

determinantes para a inequalizacdo dos pregos entre os mercados metropolitanos.

Cheung e Lai (2000) corroboram as expectativas da presente analise referentes ao

nivel de desenvolvimento econdmico de um pais. Esses pesquisadores direcionam seu estudo
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para o entendimento das diferencia¢des do patamar econémico das nagdes como explicacdo
dos resultados da PPP e encontram evidéncias de que os grupos de paises desenvolvidos

tendem a suportar a PPP com mais freqiiéncia do que aqueles em desenvolvimento.

Para a amostra completa hd uma inconsisténcia entre os resultados dos dois testes,
enquanto que o teste Moon e Perron (2004) rejeita a hipotese nula de presenca de raiz unitéaria
a um nivel de 5% de confianga, o teste Pesaran (2007) ndo rejeita a hipotese nula com o
mesmo nivel de confianca. Este resultado pode estar esta ligada ao tipo de cada teste,
enquanto que o teste Moon e Perron trabalha com a hipétese alternativa homogénea, Pesaran
(2007) trabalha com uma hipdtese alternativa heterogénea, além disso, o coeficiente de

persisténcia estimado p para o teste Pesaran é determinado como a média dos coeficientes

individuais, enquanto que para o teste Moon e Perron o coeficiente ¢ determinado de acordo
com a Equacdo (12). Esta diferenga afeta o calculo da velocidade de reversdao ou tempo de
meia vida, pois esta medida depende exclusivamente do coeficiente de persisténcia estimado
(veja —se Equacdo (17)). Verifica-se pela Tabela 3.3 que o tempo de meia vida estimado pelo
teste Moon e Perron ¢ bem maior do que o estimado pelo teste Pesaran, porém a relacao de
grandeza entre os periodos ¢ mantidas em ambos os testes, onde a maior meia vida ¢
encontrada para o periodo pds — Plano Real, aproximadamente 34 meses para o teste Moon e

Perron e 19 meses para o teste Pesaran.
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5. CONCLUSAO

O presente capitulo consiste em testar a hipotese da Paridade do Poder de
Compra, a qual requer que, no longo prazo, os diferenciais inflacionarios revertam qualquer
distor¢do contida nos pregos de uma determinada cesta de mercadorias. A partir dos dados do
INPC, buscou identificar o processo de convergéncia dos pregos entre nove regioes
metropolitanas brasileiras. Para tanto utiliza-se como metodologia os testes de raiz unitaria em
painel com dependéncia transversal desenvolvidos em Moon e Perron (2004) e Pesaran

(2007) apos a identificagdo de dependéncia transversal nos dados pelo teste Pesaran (2004).

Os resultados mostram mudanca de persisténcia apds a implementacao do Plano
Real. Enquanto que no periodo de alta inflagdo a hipdtese de Paridade do Poder de Compra
PPP ¢ satisfeita, no periodo de estabilizacdo de pregos a PPP nao ¢ satisfeita. Este resultado ¢

fortalecido através da analise das estatisticas descritivas dos dados.

O resultado da validacdo da PPP para o periodo pré — Plano Real ¢ coerente com
estudos empiricos de outras economias. Pois, em economias caracterizadas por altos
processos inflaciondrios, a validade da PPP se verifica com maior frequéncia. Enquanto que o
resultado para o periodo pos — Plano Real pode esta ligado a ganhos de produtividade
registrados a partir da estabilizagdo dos precos e de reformas estruturais como as
privatizagdes, regulamentag¢do bancaria e a politica cambial. Dessa forma a ndo validade da
PPP para este periodo esta de acordo com o efeito Balassa-Samuelson, o qual aponta para os
diferenciais de produtividade dos bens comercializaveis e nao-comercializaveis como

explicagdo dos resultados da Paridade do Poder de Compra.
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APENDICE

O Teste para dependéncia transversal em painel

Considere o seguinte modelo na forma de dados em painel com efeito fixo
yv,=a,+px,+u,, i=L,...N e t=1..T (A1)

onde x, € um vetor de regressores kx1, # € um vetor de parametros k x1 a ser estimado e
o, representa o efeito fixo individual. Sob a hipotese nula assume-se que u,, ¢ independente e

estatisticamente distribuido sobre o tempo e os cortes transversais. Sob a hipotese alternativa,

u, pode ser correlacionado entre os cortes transversais, mas a hipdtese de auséncia de

correlagdo serial se mantém. Entdo a hipdtese nula ¢

Hongzpﬁ:corr(uit,uﬂ):o para i# j, (A2)
contra a hipotese alternativa

H :p;=p; #0 paraalgum i# j, (A3)

onde p; € o coeficiente de correlagio do distarbio representado por:

T
u

=1 it jt (A4)

2 Yl
y JU T ) 12 T ) )yz
[thl U [thl ujt
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No contexto de estimagdes de regressdes de equagdes aparentemente nao
relacionadas (SURE), Breusch e Pagan (1980) propdem uma estatistica de multiplicador de

Lagrange (LM), que ¢ valido para N fixo quando 7 — o e ¢ dado por

N-1 N

LM =T > p; (A5)

i=1 j=i+l

onde p, € aestimativa amostral do coeficiente de correlagdo dos residuos

>,
= (A6)
T

Py =Pji = | 7
") a2 )?
=11t =1 Jt

e u, ¢ aestimativa de u, em (Al). A estatistica LM ¢ assintoticamente distribuida como uma

Qui-quadrada com N (N —1)/ 2 graus de liberdade sob a hipdtese nula. Portanto, este teste

exibe substanciais distor¢des no tamanho em casos onde N ¢ grande e T ¢ finito devido ao fato

da estatistica LM ndo ser corretamente centrada para 7 finito e o viés aumentar com N grande.

Pesaran (2004) propde como alternativa a estatistica CD (Cross Section

Dependence),

CD = W—l)[z ﬁ ,al_.,} (A7)
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d
e mostra que sob a hipotese nula de auséncia de dependéncia transversal CD — N (0,1) para

N — oo e T suficientemente grande.

Diferentemente da estatistica LM, a estatistica CD tem exatamente média zero
para valores fixos de 7 e N, sob uma ampla variedade de modelos de dados em painel,

incluindo modelos heterogéneos, modelos ndo estacionarios e painéis dindmicos.



