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Resumo

O presente artigo realiza uma andlise econométrica com a base de dados construida por Zini
& Cati (1993), procurando demonstrar a existéncia de quebra estrutural na série de taxa de
cdambio real. Tal quebra ocorre no ano de 1913 e se deve, provavelmente, a troca de um
indice de pregos interno utilizado para construir a série de cambio real. Utilizou-se a
metodologia desenvolvida por Perron (1989) para detectar a existéncia e o momento da
quebra na série. Dividiu-se a amostra em duas partes, e aplicou-se a andlise multivariada
proposta por Johansen (1988) aos dados de cambio deflacionado (e/p), pregos externos (p*) e
termos de troca (TT). Existe evidéncia de co-integragdo entre as variaveis.

Introducao

A teoria da Paridade do Poder de Compra (PPP) postula a existéncia
de uma taxa de cambio real de equilibrio para a qual a economia deve
convergir no longo prazo. A arbitragem internacional de mercadorias tem
papel fundamental neste processo, ao promover a igualagdo dos precos dos
bens expressos em uma mesma moeda entre as fronteiras do diversos paises.

Na auséncia de custos significativos de transporte, bens homogéneos,
mesma cesta de bens consumidos entre os paises, pode-se descrever a taxa de
cambio real’ como sendo um processo estacionario. A pesquisa empirica
sobre a PPP baseia-se neste fato. Vé-se a presenca de raiz unitaria nas séries
de cambio real como uma evidéncia contraria a PPP, e a rejei¢do de raiz
unitaria, como evidéncia favoravel a PPP.

Zini & Cati (1993) testaram a existéncia de raiz unitaria nas séries de
taxa de cambio real e termos de troca brasileiros aplicando testes ADF

1 Agradecemos aos pareceristas pelos comentarios que contribuiram para aperfeicoar este
trabalho e ao Prof. José Maria da Silveira, pela leitura atenta do mesmo, ja eximindo-os por eventuais
imperfeicdes remanescentes. Agradecemos também aos membros do Conselho Editorial da LEP pelo
estimulo a elaboragao e publicagdo deste artigo.

2 Mestrando — UNICAMP. Instituto de Economia (IE).

3 Define-se taxa de cambio real como sendo o produto entre a taxa de cambio nominal (expressa
em quantidade de moeda nacional por unidade de moeda estrangeira) e uma razdo entre um indice de
pregos externo e um interno.
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(Dickey-Fuller aumentado). Em ambas as séries ndo rejeitaram a hipotese de
raiz unitaria. O artigo pretende sugerir que tal resultado pode estar ligado a
base de dados utilizada pelos autores.

A série de taxa de cambio real conteria duas tendéncias
deterministas: a primeira com inclinagdo negativa, ¢ a segunda com
inclinag@o positiva. A alteragdo nas tendéncias deterministas ocorre no ano
1913. A causa da quebra de tendéncia deve-se, provavelmente, a troca do
indice de precos internos utilizados pelos autores, justamente no referido
ano. Até 1912, utilizam um indice de custo de vida. Apds este ano, utilizam
para o periodo o deflator do PIB. O artigo pretende sugerir que a existéncia
de tendéncia determinista e quebra no valor da mesma pode ser atribuida a
forma inadequada como os autores construiram a série de taxa de cambio
real.

A doutrina da PPP sugere a existéncia de um patamar de equilibrio
para a taxa de cambio real, mas ndo a presenga de uma tendéncia
determinista de apreciagdo ou deterioracdo da referida taxa ao longo do
tempo. O modelo estatistico que se mostrou adequado para descrever a série
de cadmbio real contém duas tendéncias deterministas. A primeira possui
sinal negativo (apreciacdo) e vigora até¢ 1912. A partir de 1913, altera-se a
tendéncia de determinista. Esta possui um sinal positivo. Um resultado pouco
intuitivo, tratando-se de cadmbio real. Se somarmos isto ao fato de os autores
terem utilizado séries de precos diferentes para obterem a série longa de
cambio real, procedendo a troca de série de pregos internos justamente no
ano em que o método econométrico sugere a presenga de quebra, conclui-se
que os resultados obtidos por Zini & Cati (1993) estdo comprometidos por
conta da utiliza¢do de uma base de dados inadequada.

O artigo divide-se em duas partes. Na primeira, aplicar-se-a4 a
metodologia de Perron para testar a existéncia de quebra de médias e
tendéncias deterministas nas séries de cdmbio real e termos de troca. Na
segunda parte do artigo, sera realizada a analise multivariada das séries de
cambio nominal, nivel de pregos interno e externo e termos de troca.

1 Descricdo da metodologia de Perron para detectar quebra nas séries

Perron demonstrou que os resultados apresentados pelos testes ADF
estdo fortemente comprometidos caso as séries apresentem quebras
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estruturais, seja de média e/ou tendéncia determinista. Aplica-se, neste
artigo, a metodologia sugerida por Perron nos dados utilizados por Zini &
Cati.

Perron propde duas formas de tratar as quebras nas séries. Em uma
série de modelos existe espaco para ajustamento gradual a nova tendéncia,
enquanto em outra série de modelos o ajustamento ¢ instantaneo. Trabalhar-
se-a, neste artigo, com a primeira série de modelos (innovational outlier
models).

Perron desenvolveu dois tipos de modelo de ajuste gradual para
modelar quebras. No primeiro tipo de modelo, pode-se testar a hipdtese de
quebra de tendéncia determinista nas séries. (Ver aplicacdes realizadas nas
séries macroecondmicas em Perron, 1989). No segundo tipo de modelo,
permite-se apenas a quebra no valor das médias. Descrevem-se abaixo tais
modelos. Apresentam-se também as regressdes correspondentes a serem
estimadas e os valores dos pardmetros nas hipoteses nula e alternativa. No
Modelo 1, permite-se a existéncia de quebra na tendéncia determinista da
série e na média da mesma. Ja no Modelo 2, permite-se apenas a existéncia
de quebra na média da série.

Modelo 1: Quebra de tendéncia e média

Ho:y, =V, + b+yw(L)(& +D(Th),)

H,: Yy = p+bt+®(L)s +6DU, + yDT,")

Regressao (1):

Y, =ay, +upu+bt+0DU, +yDT] +0”(TB,)+lZ::c,Ay’+g,

H,:ac =1;b=p» =0
H,:la| <1;=0

nas quais
DPTE Oset= TB
‘7 |lset = TB
DTB, o1 0 .. o

Oset < TB
l1set = TB

>
G
I

[0 o]
. Oset < TB
{t TBset >t

0 1 2 .. t-TB]

TB representa o ano da quebra nos modelos.
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Modelo 2: Quebra de média

H,:y =y, +LB+yw(lie +aDITDh),)

Ha:yt = 4t + bt + D(L)Y(e, +6DU,)

Regressao (2):

Yy, =y, +up + bt + D(TB), + inAy,,,- + &,

H, :ac =10 =5b=0;+= 0 -

Ha:|a¢| <1;0 =+ 0;6=+0;=0

Os erros dos dois modelos podem ser descritos por um processo ARMA (p,q):
A(L)v, = B(L)e,

na qual & ~ IID (0, ), e ambos os polindmios tém suas raizes fora do
circulo unitario, por hipotese;

No Modelo 1, testa-se a hipotese de que a variavel y; seja um passeio
aleatorio (random walk) contra um processo com raiz nao unitaria ¢ duas
tendéncias deterministas. No Modelo 2, testa-se a hipotese de passeio
aleatorio contra um processo com raiz unitaria com duas médias distintas.*
Em ambos os casos, a hipdtese nula € o passeio aleatorio.

Na estimagdo das equagdes acima surge um primeiro problema. No
modelo teorico, a ordem do componente MA ndo ¢ definida. Sendo w(L) e
F(L) iguais a w(L)=A(L)"'B(L), e F(L)=(1-al)'A"(L)B(L). Logo se B”(L)=I,
w!'(L) e F'(L) terio ordem infinita. Nas regressdes, os pardmetros c;
correspondem aos coeficientes do polindmio f(L) = (L) = (I + c/L+
c:L?+ ...). Logo se B'(L)#I, f(L) tera ordem infinita. Neste caso, sera feita
uma aproximagdo por uma soma finita, truncando-se o polindmio numa
ordem k. Perron sugere a escolha de um valor inicial de k suficientemente

4 Hamilton, nas referéncias citadas na bibliografia deste artigo, desenvolve uma maneira
interessante para modelarem-se séries com alteragdes de regimes. No caso mais simples, supde que o
processo que gerou uma variavel yc pode ser descrito da seguinte forma:

: T Ay :¢(yt—1 _/Lll)_'_gr(a)
Y, —#y =Py, — )+ £,(D)

Ay F

Se a variavel yt , no instante t, estiver sendo gerada pelo processo (a), diz-se que a mesma se
encontra no regime 1. No outro caso, regime 2. Atribui-se um conjunto de probabilidades condicionais e
ndo condicionais a cada um dos regimes. Chamando de pjj a probabilidade do regime i ser sucedido pelo
regime j, a hipotese de passeio aleatorio (random walk) pode ser representada pela seguinte restri¢ao:
pui=1l-pi2=p2o=1-p21, li=p2 e ci1#c2. Hamilton derivou um algoritmo para obter as estimativas de
maximoverossimilhanga dos parametros e das probabilidades condicionais e ndo condicionais do modelo
descrito. O autor também desenvolveu testes de especificag@o e de hipoteses. Para um breve resumo desta
forma de modelagem das séries com quebras de regimes, ver Hamilton (1994, cap. 22).
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grande para que ndo haja omissdo indevida de /ags no modelo. Em seguida,
deve-se propor simplificagdes ao modelo, eliminando-se sucessivamente os
lags maiores. A escolha do valor de k dependera dos resultados dos testes
F’s e da avaliagdo da estatistica AIC (dkaike Information Criterion).

O segundo problema na estimacdo da regressdes acima advém do
desconhecimento do momento em que ocorreu a quebra na série. Perron
sugere dois métodos para escolher-se endogenamente o momento da quebra.
No primeiro método, o pesquisador deve estimar as regressoes (1) e (2) para
todos os pontos no tempo em que considera possivel a existéncia de quebra
de média ou tendéncia. A escolha do momento da quebra da-se pela
maximizagdo da estatistica t construida para testar se a=1. O segundo
procedimento baseia-se também na estimacdo das regressodes (1) e (2) para
todos os pontos em que exista possibilidade de quebra. A escolha do ponto
de quebra da-se pela maximizagdo da estatistica t construida para testar se
v=0. Perron fornece os valores criticos para ambos os procedimentos.

Caso o momento da quebra possa ser tratado como conhecido, o
pesquisador pode testar a hipotese de raiz unitaria confrontando o valor da
estatistica t construida para a hipotese a=1 com os valores tabelados por
Perron (1989). Rejeitada a hipdtese de raiz unitaria, todas as outras
estatisticas das regressdes (1) e (2) tém distribuigdo-padrio (normal).

1.1 Resultados dos testes

Em primeiro lugar, mostra-se o grafico das séries taxa de cambio real
e termos de troca utilizadas por Zini & Cati (1993). A analise “visual” da
série cambio real aponta a possibilidade de uma quebra na série. Na série
termos de troca, a existéncia de quebra ndo ¢é tdo clara. Se existir,
provavelmente envolvera as médias das séries.

5 Ver, sobre este ponto, Perron (1989: 1384).
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Evolu¢do da taxa de cambio real

225

205 +

185 +

Cambio Real

a5
1855 1865 1875 1885 1895 1905 1915 1925 1935 1945 1955 1965 1975 1985 1995

Ano

1.1.1 Taxa de cambio real

Em primeiro lugar, procurou-se delimitar os anos mais provaveis
para a ocorréncia de quebra nas séries: Para isto, estimou-se a seguinte
equacdo de forma recursiva:

yt:¢yt—l+#+bt+8t 3)

Analisou-se, entdo, a evolucdo das estimativas recursivas do
parametro auto-regressivo (¢). Este mostrou grande instabilidade, sendo esta
mais acentuada entre o periodo de 1910 a 1920. Decidiu-se pesquisar a
existéncia de quebra nestes periodos. Utilizou-se a metodologia descrita na
secdo anterior. Apresenta-se na Tabela 1 os valores das estatisticas t’s
construidas para testar se a=1 ¢ y = 0 estimadas a partir da regressdo (1). O
ano escolhido como ponto de quebra na série ¢ 1913. Neste, as estatisticas
t(a=1) e t(y=0) sdo maximizadas.

Tabela 1

1910 1911 1912 1913 1914 1915 1916 1917 1918 1919 1920
t(a=1) -3.232 -3.595 -3.943 -4.071 -3.892 -3.470 -3.058 -2.716 -2.646 -2.772 -2.525
t(y) 2.059 2265 2.623 2781 2.637 2206 1.740 1.381 1.231 1.302 1.125
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Nas regressoes rodadas acima, adotou-se k=10 (dez /lags). Escolhido
como ponto de quebra 1913, procedeu-se a simplificacdo do modelo. Rodou-
se novamente a regressdo (1), com dez, nove, oito, ...., um e nenhum /ag.
Com base em testes F’s e na observagio da estatistica AIC,® escolheu-se o
modelo com 4 lags (k) como ideal. Utilizando toda a amostra, estimou-se
novamente a regressdo (1) com k=4. Os resultados sdo apresentados na
Tabela 2.

Tabela 2
Regressdo com k=4, e ponto de quebra: 19137
u b (a-1) Y 0 S
Parametro 1.4525 -0.0054645  -0.28489  0.0065838 -0.16074  -0.11001
Est. t. 5.111 -3.678 -5.231 3.521 -1.836 -0.898

DW = 2,02

O valor da estatistica t do parametro auto-regressivo permite rejeitar
a hipotese de raiz unitaria (ver primeira linha da Tabela 3). Esta mesma
estatistica reforca a presenca de quebra em 1913 (Ver segunda linha na
Tabela 3). Ja o valor da estatistica t(y=0) ndo ¢ significativo a 10%. Embora
os valores entre 10 e 90% ndo estejam tabulados, a estatistica t (y=0) esta
mais proxima do nivel 10% de significancia.

Os resultados estatisticos indicam a presenca de quebra de tendéncia
na série; entretanto, ndo sdo contundentes. Uma informacédo adicional precisa
ser utilizada. Zini & Cati (1993:366), ao construirem a série de precos
internos, promovem uma troca de série justamente em 1913. Antes deste ano,
utilizam um indice de custo de vida e, a partir de 1913, o deflator do PIB
brasileiro. Esta pode ser a fonte da quebra e da existéncia de tendéncia
determinista na série de cAmbio real. E importante lembrar que os valores
criticos da Tabela 3 devem ser utilizados quando o momento de quebra ¢é
desconhecido. Se o ponto de quebra fosse conhecido e a hipétese de raiz
unitaria rejeitada, a estatistica t(y=0) teria distribui¢do-padrio.® Nesse caso,

6 Os testes ndo sdo relatados, para manter o texto o mais “enxuto” possivel.

7 Os residuos do modelo passam no teste de normalidade. Também os testes indicam ndo
existéncia de estrutura auto-regressiva nos mesmos. A estatistica DW d4 uma boa indicacdo disto.

8 Sobre este ponto, ver Perron (1989).
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os resultados aqui obtidos seriam expressivos. Por isto, conclui-se pela
existéncia de quebra em 1913.°

Tabela 3
Valores criticos do Modelo 1

1.0% 2,5% 5.0% 10.0% 90.0% 95.0% 97.5.0%  99.0%

A=0,5 -4.9 -4.53 -424 -396 -1.96 -1.69 -1.43 -1.07
t(a) -5.57 53 -5.08 -4.82 -3.25 -3.06 -2.91 -2.72
t(y) -5.28 -4.94 462 -4.28 -1.64 -1.33 -0.98 -0.59
t(ly)) -5.57 5.2 491 -4.59 -2.15 -1.86 -1.59 -1.3

1.1.2 Termos de troca

Repetiu-se o procedimento realizado na série de cdmbio real na série
termos de troca. Procurou-se quebra de tendéncia na série entre 1905 e 1920.
Os resultados sdo contundentes, rejeitando-se a hipdtese de quebra estrutural
de tendéncia para todos os anos pesquisados em um nivel de significancia de,
pelo menos, 5%. Os resultados ndo sdo reportados, para poupar espaco.

Termos de troca

1855 1875 1895 1915 1935 1955 1975 1995

Ano

9 A presenga de duas tendéncias deterministas em uma série de cambio real ¢ algo pouco
“Intuitivo”. A teoria econdmica indica a existéncia de quebra de média, mas ndo de tendéncia
determinista. O autor deste artigo acredita ser mais provavel que tais tendéncias advenham da forma como
foi construida a série de cambio real.
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Em seguida, partiu-se para a estimativa do Modelo 2 com intuito de
investigar a existéncia de quebra na média da série. Pesquisou-se quebra
entre os anos de 1905 e 1920. Estimou-se a regressdo (2) para todos os
candidatos a pontos de quebra com dez lags (k). Os resultados sdo reportados
na Tabela 4.

O ano que maximiza as estatisticas t(a) e t(y) ¢ 1912. Procede-se,
entdo, a simplificacdo deste modelo. Eliminam-se os dez /ags de forma
sucessiva para, em seguida, proceder a comparagdo dos mesmos. Com base
nos textos F’s e na estatistica AIC, escolheu-se o modelo com quatro /ags.
Por fim, estimou-se o modelo escolhido utilizando-se toda a amostra. Os
resultados sdo apresentados na Tabela 5 e os valores criticos, na Tabela 6.

Estes resultados ndo permitem concluir pela existéncia de quebra na
série. O valor da estatistica t(a=1) ¢ significativo a 10% para verificar
quebra (Ver linha 2 da Tabela 6). Entretanto, a estatistica t(0) possui um
valor muito baixo, estando muito proximo do valor de rejeicdo da existéncia
de quebra tabulado (terceira linha). Os resultados obtidos pela metodologia
de Perron ndo diferem dos encontrados por Zini & Cati (1993) aplicando
testes ADF (Dickey-Fuller aumentado) na mesma série. Ambos os testes
indicam que a série termos de troca possui ordem 1 de integragdo.

2 Metodologia multivariada para testar PPP

A aplicagdo da metodologia de Perron a série de cambio real sugere
a existéncia de quebra nas séries. Nesta secao, divide-se a amostra em duas
partes. A primeira amostra compreende o periodo de 1855 a 1912. A segunda
amostra compreende o periodo de 1913 a 1990. Nestas duas amostras aplica-
se a metodologia multivariada desenvolvida por Johansen as séries utilizadas
para a construc¢do da variavel cambio-real — nivel de precos doméstico, nivel
de pregos externo, taxa de cambio nominal e; termos de troca.

2.1 Breve descricido da metodologia de Johansen

Johansen parte do seguinte VAR irrestrito:
A+AL+A,C+ . +A L")y, =wD, +v, (4)

na qual v~IN(0,Q), D; representa todos os componentes deterministas do
modelo. Como grande parte das séries econdmicas sdo ndo estacionarias, a
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equagdo (4), em nivel ndo ¢ a forma mais apropriada para realizar-se

inferéncias. Utiliza-se 0 VAR em primeira diferenca:
p—1

Ay, =D Ty, +m,, + oD, +v,(5)

i=1
P P
naqual 7, = D> A, ez= -(I+) A)=—A()
Jj=1+i =1

A matriz 7 representa a relagdo de longo prazo existente entre as
variaveis do modelo. Pesquisar o posto desta matriz significa pesquisar o
numero de relacdes de longo prazo existentes entre as varidveis. Se a matriz
7 tiver posto zero, ndo existe relacdo de longo prazo linear entre as variaveis.
Se ela tiver posto 1, existe uma relacdo de longo prazo. O numero maximo de
relagdes iguala o numero de variaveis do modelo.

O posto da matriz w pode ser averiguado pelo nimero de autovalores
diferentes de =zero. Johansen & Juselius (1990) sugerem o seguinte
procedimento para obter-se a estimativa de verossimilhanca da matriz m.
Regride-se Ay: e y. contra os valores defasados de Ay, e contra Dy, e
guardando-se os residuos destas regressdes (Ro: € Ry, respectivamente). O
primeiro conjunto de residuos contém a parcela de Ay, que ndo ¢é explicada
pelos termos defasados de Ay e D:. O segundo termo de residuos representa
a parcela de y; que ndo ¢é explicada pelos termos defasados de Ay; e D.. Logo,
uma regressao de Ry contra Ry recupera a matriz m.

A funcao de verossimilhanga é da seguinte forma:

7
L=(7T/2)In[Q-1/23 (R, +af R, )2 (R, +af R, )6
=1
S S
S — |: 00 01 :|
S!O Sl]
A matriz S contém as variancias e co-variancias dos residuos R €

Ri.. Com B fixo, pode-se obter uma estimativa para o.. Os autovalores podem
ser determinados por:

‘ﬂSM ~ 8,050 SOI‘ =0(7), e a partir desta equacdo, pode-se determinar f3.

AA A
A1 2 A2 2...An constituem-se os autovalores de (7).

Johansen (1988) e Johansen & Juselius (1990) derivaram duas
estatisticas para testar quantos autovalores diferentes de zero existem na
matriz, ¢ suas distribui¢des assintdticas. Sao elas a estatistica do trago e a do
maximo autovalor.

Estatistica do traco:
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n A

LR1=T) In(1-1,) (8)

i=r+l

Estatistica do maximo autovalor:
LR2=TIn(1-4,,,)9)

Johansen & Juselius também derivam estatisticas que permitem
testar restrigdes lineares sobre o ¢ . No presente artigo, testar-se-a
determinada restricdo sobre [3.

2.2 Apresentacio dos resultados

Johansen faz a hipétese de que todas as variaveis possuem ordem de
integracdo 1. Entretanto, no presente caso, as varidveis nivel de pregos
internos ¢ taxa de cambio nominal apresentam ordem de integracdo 2,
segundo o teste ADF. Criou-se uma variavel denominada cambio
deflacionado (e/p).'” Esta se constitui a razdo entre cAmbio nominal e nivel
de pregos internos. Os testes ADF indicam que esta variavel possui ordem 1
de integracdo. Desta forma, tentou-se evitar que o modelo estimado
contivesse variaveis com ordem de integracao superiores a um.

N N A A A2 A2
Amostra 1

ty t ty te ty te
e -1.8812 -2.2907 -4.2210%* -3.7508%  -6.2784** -6.1985%**
P -2.3385 -2.3385 -5.3886%** -5.3195%*%  -6.0141%% -4.4543**
p* -1.1710 -0.66713  -4.9671** -5.1289%*%  -7.0103** -6.9421**
elp -1.2253 -1.8408 -5.3177%* -6.0184%* 7.6247** -6.4439**
TT -2.4063 -2.3385 -5.9120%** -5.8430** -6.7550** -6.6678**
Amostra 2

ty t ty te ty te
e 2.8784 3.5881 3.5066 2.1756 -4.1567%*% -4.7925%*
p 1.6234 2.8424 4.5287 3.8986 -3.8218%* -4.4580**
p* -0.12564  -1.5971 -5.5204%%* -5.5558%*% .9 7857** -9.7204**
e/p -0.37227  -2.0964 -6.9192%* -6.4254%*% -8.6787** -8.6459**
TT -3.1913*  -3.4506 -7.2137%* -8.8913%* .9 .5409** -7.37]1**

(N) indica testes sobre ADF sobre o nivel das séries; (A) indica testes sobre a primeira
diferenga; (A?) indica testes sobre a segunda diferenga. (t,) ¢ a estatistica do pardmetro auto-
regressivo com constante incluida no modelo; (t;) ¢ a mesma estatistica com constante e
tendéncia incluidas no modelo.

10 Extraiu-se o logaritmo neperiano de todas as séries.
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Estimou-se, em primeiro lugar, o VAR irrestrito em primeira
diferenga utilizando a amostra completa ¢ as duas amostras divididas. Nos
trés casos permitiu-se que a constante entrasse no vetor de longo prazo das
variaveis. A doutrina da PPP admite que no longo prazo o logaritmo das
variaveis cAmbio deflacionado (e/p) e o nivel de pregos externos flutuem em
torno de algum patamar nao nulo.

As estatisticas do tragco e do maximo autovalor indicam a
inexisténcia de vetores de co-integracdo para a amostra completa. Em
principio, este resultado confirmaria a conclusdo de Zini & Cati (1994) sobre
a inexisténcia de co-integragdo entre as varidveis em questdo. Entretanto, ao
se dividir a amostra em duas partes tendo em vista dar conta da quebra
sugerida na primeira parte do artigo, as mesmas estatisticas indicam a
presenga de 3 vetores de co-integragdo para a primeira parte da amostra, e
um vetor para a segunda.'!

As matrizes de ajustamento e de vetores de co-integragdo
padronizadas sdo reproduzidas abaixo. No modelo com amostra completa
(AC) e no modelo com a segunda parte da amostra (1913 a 1990), alguns dos
coeficientes dos vetores de co-integracdo ndo apresentam o sinal esperado. Ja
para o modelo estimado com a primeira parte da amostra, os coeficientes
apresentam os sinais esperados.

Matriz de ajustamento (normalizada) Matriz de vetores (normalizada)
AC e/p p* TT CTE
elp -01742 -0.0005277  -0.01857 1 -0.6408  -0.5304 5.455
p* -0.003536  0.00008954 -0.01809 13.77 1 50.90 -237.2
TT 0.02715 -0.002354 -0.0002614 -0.3642  0.04536 1 -5.225
Al e/p p* TT CTE
e/p -0.3779 -0.1638 0.2880 1 0.5548  2.960 -16.80
p* -0.02960 -0.09806 -0.1160 0.6376 1 0.1835 -5.053
TT -0.2173 0.1243 -0.5504 0.1099  0.3759 1 -6.345
A2 e/p p* TT CTE
e/p -0.1741 0.0967 -0.00004712 1 -0.7552  0.7389 0.4839
p* 0.06152 0.04374 -0.00007166 -1.382 1 1.057 -9.381
TT -0.1942 -0.02269 -0.0001919 123.8 56.78 1 -336.5

Ao estimar estes modelos, ndo tivemos por objetivo principal
pesquisar a aderéncia empirica da PPP, e sim reforgar a evidéncia de quebra

11 O vetor de residuos para a primeira amostra passou no teste de normalidade; o vetor de
residuos da segunda amostra, ndo. Logo, a inferéncia estatistica no segundo caso fica prejudicada.
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nesta série de dados. Todavia, a literatura aponta a existéncia de relacdo de
co-integracdo entre cambio nominal, pregos internos e pregos externos, como
evidéncia empirica fraca da PPP.

Considera-se evidéncia forte a favor da PPP se os coeficientes dos
vetores de co-integracdo obedecerem aos valores sugeridos pela teoria.
Testaram-se as seguintes restricdes sobre a matriz de vetores do modelo
estimado com a primeira parte da amostra:

— as variaveis taxa de cambio deflacionada e precos internos relacionam-se
de forma proporcional;

— a variavel termos de troca ndo influencia as variaveis cambio deflacionado
€ precos externos;

—as variaveis pregos externos ¢ cambio nominal deflacionado nao
influenciam o nivel de termos de troca. Este conjunto de restrigdes ¢
rejeitado.

3 Consideracoes sobre a base de dados

Este artigo teve por objetivo demonstrar a existéncia de quebra nos
dados construidos por Zini & Cati para testar a PPP. Tal quebra ocorreu no
ano de 1913 da amostra. Justamente neste ano, os autores promoveram a
troca de indice de precos internos utilizado. Trocou-se um indice de custo de
vida pelo deflator do PIB brasileiro.

Na literatura sobre a PPP, os autores utilizam série de indices gerais
de precos, indice de pregos ao consumidor e indice de pregos no atacado.
Cada procedimento possui vantagens e desvantagens. A existéncia de bens
internacionais e domésticos exige que alguns cuidados sejam tomados na
escolha das séries de pregos. A arbitragem internacional vale apenas para o
primeiro tipo de bens. Construir uma série de cambio real com indice geral
de pregos e ndo com algum indice de precos no atacado, por exemplo, pode
trazer resultados diferentes. E mais provavel encontrar evidéncia contra a
PPP no primeiro caso do que no segundo. Isto se deve a predominancia com
que cada tipo de bem (internacional ou doméstico) entra na construgdo de
cada série de pregos.
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Existe uma outra defini¢do de taxa de cambio real apontada na
literatura: prego relativo entre bens internacionais e domésticos'2. Apontam-
se os indices gerais de precos como proxy para o primeiro tipo de bens e os
indices de pregos ao consumidor, para o segundo tipo. A literatura utiliza a
razdo entre o produto da taxa de cAmbio nominal por algum indice de precos
no atacado, ¢ um indice de pregos ao consumidor doméstico, como boa proxy
para este segundo tipo de definicao da taxa de cAmbio real. Ao contrario da
PPP, ndo existe nada na literatura econdmica sugerindo que esta definigdo de
taxa de cambio real tenha de apresentar um comportamento estacionario
(reversivel a média).

Na construgdo da base de dados, Zini & Cati (1993) ndo levam em
conta tais consideragdes feitas acima. Cometem 3 grandes impropriedades: a)
utilizam indice de custo de vida com forte predominancia de bens domésticos
para testar a PPP; b) utilizam quatro séries de precos diferentes (custo de
vida doméstico, deflator do PIB americano e brasileiro, indice de precos no
atacado inglés) e; c) utilizam como proxy para precos externos, indice série
no atacado e para precos internos, indice de custo de vida. Como ja foi
discutido acima, isto se constitui em proxy de um outro tipo de defini¢do de
cambio real.

A confusdo de conceitos e a miscelanea de séries utilizadas na
construcdo da base de dados talvez expliquem os fracos resultados obtidos
por Zini & Cati (1993) na segunda parte do artigo ja citado. Os autores
regridem a variagdo percentual da taxa de cambio real contra a variagdo
percentual dos termos de troca. Tal procedimento se justifica pela rejeigao de
raiz unitaria para tais séries. Contudo, o modelo estimado apresenta claros
sinais de ma especificacdo. Os residuos ndo passam no teste de normalidade,
e a estimacdo recursiva dos coeficientes demonstra alta instabilidade nos
valores dos mesmos.

Fava & Alves (1996) aplicaram a metodologia de co-integracdo
fracionaria para a mesma base de dados. Os autores concluem que os
choques nao se dissipam, ou seja, a taxa de cambio real ndo apresenta
comportamento de reversdo a média. Entretanto, tal resultado deve ser
tomado com algumas ressalvas, pois a base de dados utilizada parece ndo ser
a mais adequada para testar-se a PPP pelos motivos sugeridos acima.

12 Ver, Edwards (1989) e Pastore & Pinotti (1995).
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Conclusio

Os resultados apresentados neste artigo podem ser resumidos da
seguinte forma:
e o0 modelo que se mostrou mais adequado para descrever o comportamento
da série de cambio real construida pelos autores contém duas tendéncias
deterministas, ou seja, existe evidéncia de quebra na série. Isto pode ser
atribuido a forma equivocada como foi construida a série de cambio real;
e aordem de integragdo da série de termos de troca ¢ 1;
e a analise multivariada sugere a existéncia de relagdo de co-integragdo
entre cdmbio nominal deflacionado (e/p), indice de precos externos e termos
de troca quando se divide a amostra levando em conta a quebra sugerida no
ano de 1913.
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