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Transmissão Inter-Regional de Preços no Mercado
Brasileiro de Soja
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Resumo: Este estudo estima as elasticidades de transmissão entre pares de
preços para a soja produzida no Mato Grosso e no Paraná; no Mato Grosso e no
Rio Grande do Sul; e no Paraná e no Rio Grande do Sul, com o intuito de testar
a validade da Lei do Preço Único entre esses mercados. Os dados empregados
correspondem às médias mensais dos preços nesses estados, obtidos junto ao
Centro de Estudos Avançados em Economia Aplicada (CEPEA), da ESALQ /
USP, para o período de janeiro de 2001 a fevereiro de 2008. Para tal, utilizam-se
testes de raiz unitária e de co-integração de Johansen, estimação da função
impulso-resposta, decomposição da variância dos erros de previsão e estima-
ção e análise do modelo vetorial de correção de erro (VEC). Os resultados
indicam que as variações de preços de longo prazo, ocorridas no Rio Grande
do Sul, são transmitidas quase que totalmente para os preços da soja no Paraná
e no Mato Grosso. Dessa forma, esses mercados poderiam ser considerados
perfeitamente integrados se a hipótese de perfeita integração entre mercados
não tivesse sido rejeitada quando restrições foram impostas ao coeficiente de
relacionamento de longo prazo. Portanto, a Lei do Preço Único não foi perfei-
tamente verificada nesses mercados de soja.

Palavras-chaves: Transmissão de Preços, Lei do Preço Único, Mercado Brasi-
leiro de Soja.

Abstract: This study estimates the price transmission elasticities between pairs of
soybean prices for the states of Mato Grosso and Paraná; Mato Grosso and Rio
Grande do Sul; and Paraná and Rio Grande do Sul in order to test the validity of the
Law of One Price among those markets. The data correspond to the monthly average
soybean prices for those states, extracted from the Center of Advanced Studies for
Applied Economy (CEPEA) of ESALQ / USP, over the January, 2001 to February,
2008 period. The analytical framework includes tests for unitary root and Johansen´s
co-integration, the estimation of impulse-response function, the decomposition of
the variance of the forecasting error and the vector error correction model (VEC).
The results indicate that the variations of prices in the long run, occurred in Rio
Grande do Sul, are almost fully transmitted to the soybean prices in Paraná and
Mato Grosso. Thus, those markets could be considered perfectly integrated if the
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hypothesis test of perfect integration between those markets was rejected under
the restrictions imposed on the relationship coefficient in the long run. Therefore,
the Law of the One Price was not perfectly validated for those soybean markets.

Keywords: Price Transmissions, Law of One Price, Soybean Domestic Markets.

JEL classification: C32, Q13

1 Introdução
A soja é um dos produtos agrícolas mais amplamente comer-

cializados no mundo, provavelmente por causa da variedade de
formas de consumo que se estendem desde alimentação (humana e
animal) até indústria farmacêutica e siderúrgica. Essa diversidade é
possível porque as indústrias de processamento de soja produzem
subprodutos, farelo e óleo, que constituem importante insumo para
diferentes setores industriais (FREITAS et al., 2001, p. 2).

De acordo com dados da Companhia Nacional de Abastecimento
– CONAB – (2008), a produção nacional de soja é de 59,6 milhões
de toneladas, superior à safra anterior, 2,1% (1,2 milhões de tonela-
das). Esse aumento pode ser atribuído às boas condições climáticas,
aliadas ao alto nível tecnológico. Desse total produzido, 63,7% estão
concentrados nos estados do Mato Grosso, do Paraná e do Rio Grande
do Sul, que constituem áreas de interesse do presente estudo. A
produção do Mato Grosso está estimada em 17,7 milhões de toneladas,
29,7% do total da produção brasileira; a do Paraná, 12,0 milhões de
toneladas, o que corresponde a 20,2% da produção nacional; e a do
Rio Grande do Sul, 8,2 milhões de toneladas, perfazendo 13,8% da
produção nacional.

Esses avanços na produção, resultante do progresso tecnológico
somente resultarão em completa eficiência econômica se as principais
regiões produtoras operarem de forma integrada, para que os even-
tuais déficits ou superávits em cada qual reflitam os preços locais,
sinalizando as desejadas movimentações de suprimentos, em curto
prazo, e ajustes de produção, em médio e longo prazos (BITTENCOURT;
BARROS, 1996, p. 149). Esse enfoque é corroborado por Rosado
(2006), que destaca a grande importância da análise de integração
de mercados para o desenvolvimento econômico de um país, já
que favorece a redução de deficiências estruturais em resposta ao
maior fluxo de informação entre as regiões. Portanto, a integração
facilita a tomada de decisão dos agentes envolvidos e contribui para
aumentar a eficiência alocativa no mercado, além de possibilitar
maior especialização e comércio, o que gera melhoria no bem-estar
dos produtores e dos consumidores.
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Além da relevância da integração entre os mercados, é impor-
tante ressaltar que a maioria dos estudos tem buscado identificar a
transmissão de preços entre os mercados interno e externo, mas
não entre as regiões de um único mercado interno, que é o que se
propõe neste estudo. Assim, este trabalho pretende verificar se a
Lei do Preço Único pode ser aplicada entre esses mercados regio-
nais, ou seja, se variações de preços em um mercado poderão ser
transmitidas para os demais mercados.

O artigo está estruturado em quatro seções, além desta parte
introdutória. Na seção 1, apresenta-se uma revisão de literatura dos
estudos realizados sobre a transmissão de preços no mercado da
soja; na segunda, os procedimentos metodológicos a serem empre-
gados neste estudo; na terceira, serão discutidos os resultados; e, na
última, as conclusões.

2 Revisão de Literatura
Aguiar e Barros (1991) buscaram verificar as relações entre os

preços de soja e derivados nos mercados interno e externo, em nível
de atacado e varejo, no estado de São Paulo, nos anos de 1980. As
estimativas das elasticidades totais de transmissão de preços mostra-
ram a existência de integração perfeita entre os níveis de atacado e
varejo e integração parcial entre os mercados externo e interno.

Pino e Barros (1994) analisaram a transmissão de preços da
soja em grão recebido pelo produtor no mercado interno, represen-
tado por Canoas (RS), e no mercado externo pela Bolsa de Chicago
– preços de farelo de soja e óleo de soja recebidos pela indústria
no mercado interno em São Paulo e no mercado externo pela Bolsa
de Chicago. Para tal, empregaram modelos de função de transfe-
rência que relacionava os preços recebidos pelos produtores de
soja e pelas indústrias brasileiras com os preços na Bolsa de Chicago
(CBOT), e constataram que a elasticidade de transmissão de preço
da soja em grão aumentou do primeiro período analisado (1985-
87) para o segundo período (1988-90).

Lima e Burnquist (1997) investigaram a validade da Lei do Preço
Único (LPU) para os preços do mercado internacional de soja em
grãos e farelo de soja, durante o período de janeiro de 1985 a dezem-
bro de 1995, empregando o método de Johansen. Esse método foi
utilizado em um modelo envolvendo os preços do Brasil e dos Estados
Unidos (países exportadores) e da Alemanha (país importador). Os
resultados indicaram que a LPU não deve ser rejeitada pelo mercado
da soja em grãos, porém, quanto ao farelo de soja, os resultados foram
divergentes.
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Margarido e Sousa (1998) procuraram verificar a transmissão
de preço da soja na Bolsa de Chicago (CBOT) para os preços prati-
cados internamente no Brasil e no estado do Paraná, durante o pe-
ríodo entre 1987 e 1997, por meio da análise de séries temporais
desenvolvida por Box, Jenkins e Reinsel. Os resultados apontaram
que as variações das cotações da soja nos Estados Unidos são transmi-
tidas instantaneamente, sem defasagens, para os preços recebidos
pelos produtores do grão no Brasil e no Paraná, porém apenas uma
parcela desse total é transferida para os preços internos.

Mafioletti (2001) analisou o processo de formação de preços
no complexo soja tanto em níveis do produtor, atacado e varejo,
nos mercados interno e externo, quanto entre as principais regiões
produtoras e consumidoras de soja e derivados no mercado domés-
tico. As séries de preços pagos ao produtor para a soja em grão são
vigentes nos estados do Paraná, Mato Grosso, Rio Grande do Sul,
Goiás e Mato Grosso do Sul. Para o farelo, foram utilizados os preços
praticados em São Paulo e Paraná. Para o óleo de soja, foram empre-
gados os preços praticados em São Paulo, no atacado e varejo, e
para as cotações internacionais utilizaram os preços da soja em grão,
farelo e óleo obtidos na Bolsa de Chicago (CBOT). Essa análise foi
realizada em dois períodos: janeiro de 1982 a dezembro de 1989 e
janeiro de 1990 a dezembro de 1999. Para determinar a relação causal
entre os preços, o autor empregou o teste de Granger. Os resultados
revelaram rapidez de transmissão de preços no setor, o que indica a
eficiência na transmissão de preços entre os níveis de mercado e
entre as regiões estudadas.

As relações de co-integração ou de longo prazo entre os pre-
ços da soja também foram investigadas por Silva et al. (2003), em
valores nominais praticados nos mercados brasileiro e norte-ame-
ricano, no período de janeiro de 1995 a agosto de 2002, valendo-se
do método de co-integração de Engle e Granger. Esses autores veri-
ficaram a existência de relações de co-integração entre os preços
da soja no Brasil e nos Estados Unidos.

Com o intuito de analisar o comportamento dos preços do óleo
de soja no mercado varejista da cidade de São Paulo, em razão de
variações das cotações da taxa de câmbio e dos preços internacio-
nais do grão de soja em Rotterdam, no período de janeiro de 1999 a
dezembro de 2002, Margarido et al. (2004), utilizaram testes de causa-
lidade de Granger e testes de co-integração de Johansen, como tam-
bém função de impulso resposta e a decomposição da variância
dos erros. Os testes de causalidade mostraram que a taxa de câmbio
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e o preço internacional da soja afetam o comportamento do preço
do óleo de soja, porém as variáveis não foram co-integradas, ou
seja, não houve relacionamento de longo prazo entre elas.

O estudo de Lovadine e Bacchi (2005) também se destinou a
analisar a causalidade e a transmissão de preços entre mercado brasi-
leiro e internacional para produtos do complexo soja. Esses autores
utilizaram séries de preços da soja em grão, do farelo e do óleo de
soja, no período de janeiro de 1999 a janeiro de 2004. Para verificar a
causalidade, empregaram o teste de causalidade de Granger e a meto-
dologia de Box e Jenkins e, para testar a co-integração, o método de
Engle e Granger. Os resultados indicaram relações causais entre os
preços interno e externo do farelo e do óleo de soja, porém não identi-
ficaram relação causal entre os preços interno e externo da soja em
grão. Quanto aos preços do farelo e do óleo, constatou-se que os pre-
ços internos são antecipados pelos preços externos dos respectivos
produtos, e as variações são transmitidas com grande intensidade e
de forma rápida (até uma semana de defasagem).

A transmissão de preços no mercado internacional da soja tam-
bém foi estudada por Silva Filho et al. (2005), que utilizaram os mode-
los ARMAX e VAR. Esses autores também empregaram causalidade
de Granger e teste de co-integração, assim como função de impulso
resposta e decomposição da variância dos resíduos para verificar o
grau de influência das relações propostas. As significâncias estatísticas
dos parâmetros das estimações do modelo ARMAX confirmam a
transmissão dos preços da soja em grão doméstica para seus deri-
vados e, a partir do modelo VAR, verificaram que os preços da soja
e do farelo domésticos se alinhavam muito bem com o da commodity
de soja em grão americana; já o preço do óleo de soja apresentou
características distintas dos demais segmentos do complexo soja.

Outro trabalho que também analisou a transmissão entre os
preços da soja nos mercados brasileiro e norte-americano foi o de
Costa et al. (2006), que utilizaram os preços do grão de soja praticados
nos mercados físico brasileiro e norte-americano, no período de
janeiro de 1995 a janeiro de 2005. O teste de co-integração empre-
gado foi o procedimento de Engle e Granger, que confirmou a pre-
sença de relação de equilíbrio de longo prazo entre as séries de
preços estudadas.

Ademais, a quantificação da elasticidade de transmissão de pre-
ços no mercado internacional da soja também foi objetivo de estu-
do de Margarido et al. (2007), que levaram em consideração três
séries de preços relevantes: Rotterdam, Argentina e Estados Unidos.
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O trabalho estima a elasticidade de transmissão desses preços aos
preços no Brasil, durante o período entre outubro de 1995 e outu-
bro de 2003. Para tal, empregaram-se testes de causalidade e de co-
integração. A função de resposta a impulso e a decomposição da
variância dos erros também foram utilizadas para avaliar a trans-
missão de preços internacionais aos preços brasileiros. Além disso,
os autores aplicaram um teste de exogeneidade para verificar se as
variáveis respondem a desvios de curto prazo em relação aos valo-
res de equilíbrio. Os resultados confirmaram a validade da Lei do
Preço Único no longo prazo.

Dentre esses estudos, apenas os de Pino e Barros (1994) e de
Mafioletti (2001) se preocuparam em verificar não somente a trans-
missão de preços entre mercado interno e externo, mas também a
transmissão inter-regional de preços no mercado brasileiro. Assim,
tendo em vista que a transmissão de preços da soja entre as regiões
do mercado interno tem sido tão pouco explorada, este estudo pre-
tende contribuir nesse sentido, dada a relevância da integração entre
esses mercados.

3 Metodologia

3.1. Modelo teórico
O modelo teórico utilizado neste estudo fundamenta-se na Lei

do Preço Único (LPU), em que bens idênticos comercializados em
países diferentes devem ser vendidos pelo mesmo preço, quando seus
preços são expressos em termos da mesma moeda, em mercados sob
livre concorrência e na ausência de custos de transporte e barreiras
oficiais ao comércio (KRUGMAN; OBSTFELD, 2005, p. 290).

De acordo com Lima e Burnquist (1997, p. 436), a LPU expressa
relação de equilíbrio de longo prazo entre os preços estabelecidos
em dois ou mais mercados distintos. Cada variação no preço em
um mercado está associada a uma variação no preço de equilíbrio
nos demais mercados relacionados. Essa relação matemática, que
caracteriza a LPU, pode ser expressa por:

(1)

em que Pit e Pjt são preços logaritimizados de determinada commodity,
nos mercados de duas regiões i e j, em dado período de tempo t; α,
uma constante (ou intercepto); e o coeficiente β é a elasticidade de
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transmissão de preço entre essas regiões consideradas, de modo
que variações de preço na região j serão plenamente transmitidas
para a região i, se o valor de β for igual a um. Em contrapartida,
variações de preço na região j não ocasionarão impactos na região
i, se o valor de β for igual a zero.

3.2 Modelo analítico
Como os preços Pit e Pjt são determinados simultaneamente em

mercados integrados, tem-se que Pjt não é independente de ut, e a
aplicação dos Mínimos Quadrados Ordinários geraria estimativas
viesadas e inconsistentes. Além disso, geralmente, as séries de pre-
ços Pit e Pjt não são estacionárias. Em virtude dessas razões, estimativas
da equação (1), por meio de métodos convencionais, como os Míni-
mos Quadrados Ordinários, podem não ser confiáveis (BUONGIORNO;
UUSIVUORI, 1992, p. 541). Assim, a estacionariedade das séries deve
ser verificada. A análise da estacionariedade pode ser feita pelos
testes de raiz unitária, que identificam a ordem de integração das
séries.

Dentre os testes de raiz unitária, empregou-se o teste de Dickey-
Fuller Aumentado (ADF), que se estende a um modelo autorregressivo
de ordem p (p>1). Enders (1995, p. 225) afirma que esse teste pode
ser representado pela seguinte expressão:

, (2)

em que                              e                       ,

sendo α0 o intercepto; γ, ordem do modelo autorregressivo que des-
creve o comportamento da série temporal; Y, variável dependente;
∆, operador de diferença; e εt estrutura do erro, que pode ser idên-
tica e independentemente distribuída.

A hipótese nula do teste de Dickey-Fuller Aumentado é a exis-
tência de uma raiz unitária. Essa hipótese H0: γ=0 deverá ser rejeitada,
se o valor calculado da estatística t for maior do que o valor crítico
de Dickey-Fuller, o que indicará que a série é estacionária; caso contrá-
rio, será não-estacionária.

Identificada a ordem de integração, busca-se verificar se as séries são co-



90  Revista Análise Econômica, Porto Alegre, ano 27, n. 51, p.83-105, março de 2009.

integradas. De acordo com Lovadine e Bacchi (2005, p. 13), co-integração
significa que séries temporais não-estacionárias e integradas de mesma
ordem compartilham tendências estocásticas semelhantes, ou seja, apre-
sentam relação de equilíbrio no longo prazo.

Para Engle e Granger (1987, p. 253), um vetor Yt será co-inte-
grado de ordem (d, b) definida como Xt~CI(d,b), se todas as séries
forem integradas de mesma ordem, I(d), e se houver β(≠0) em que a
combinação linear dessas variáveis seja de ordem d - b,
Zt=β’Xt~I(d-b),b>0. Esse vetor é chamado de vetor de co-integração.

A determinação das relações de co-integração entre as variá-
veis pode ser detectada por vários métodos, e os mais empregados
são os de Engle e Granger e de Johansen. O método de máxima
verossimilhança de Johansen propõe obter melhores estimativas,
testar a presença de mais de um vetor de co-integração e prover
testes de razão de verossimilhança sobre os vetores de co-integração,
sob a óptica de sistema de variáveis, o que não é o caso do método
de Engle e Granger (BITTENCOURT; BARROS, 1996, p. 158). Dessa
forma, o método de Johansen foi o escolhido para este trabalho.

A estimação econométrica das relações de preços da soja en-
tre os estados do Mato Grosso, do Paraná e do Rio Grande do Sul
baseou-se no modelo de autorregressão vetorial (VAR). Segundo
Babula e Bessler (1990), citados por Bittencourt e Barros (1996, p.
159),

esse modelo busca estimar as respostas de cada variável a choques não
antecipados nas demais e estimar a importância de cada variável para
prever o comportamento das demais mediante a decomposição da
variância dos erros de previsão.

O modelo VAR, de ordem p, pode ser expresso por:

, (3)

em que cada Θj é uma matriz de parâmetros k x k; e εt é um vetor k-
dimensional de termos ruído branco, com matriz de covariância Σ.

A equação (3) pode ser reparametrizada por um modelo vetorial
de correção de erro (VEC), descrito por:

,        (4)

em que Π=γβ’ e as combinações lineares β’Yt-1 representam as r
relações de co-integração.
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Conforme Harris (1995), citado por Barbosa et al. (2002, p. 97) e
por Margarido et al. (2004, p. 86), “a principal vantagem de escrever
o sistema pelo modelo de correção de erro está relacionada à incor-
poração de informações tanto de curto quanto de longo prazo, via
ajustes no ∆Yt, as quais são dadas pelas estimativas dos parâmetros
Γi e Π”.

Para definir o número de vetores de co-integração, precisa-se do
posto ou rank (r) da matriz Π. De acordo com Patterson (2000, p. 620) e
Valls (2004, p. 34), citados por Mayorga et al. (2007, p. 687), podem-se
ter os seguintes casos:

(I) Se todos os autovalores de Π forem diferentes de zero (r = n),
esta matriz terá posto completo e, consequentemente, todos os compo-
nentes de Yt serão estacionários, devendo-se empregar o VAR (p)
em nível;

(II) Se todos os autovalores de Π forem iguais a zero (r = 0), esta
matriz será nula e, consequentemente, os componentes de Yt serão
no mínimo I(1), devendo-se, assim, utilizar o VAR (p-1) em primeira
diferença; e

(III) Se tiver posto reduzido, isto é, 0 < r < n, ter-se-ão neste
caso, n-r autovalores diferentes de zero e os componentes de Yt se-
rão no mínimo I(1), devendo-se adotar o VEC e nela estarão conti-
das r relações de co-integração.

Para identificar a presença de vetores de co-integração neste
trabalho, utilizaram-se os testes do traço e do máximo autovalor.
Segundo Enders (1995, p. 391), o teste do traço busca testar a hipó-
tese nula de que o número de vetores de co-integração distintos
será menor ou igual a r contra a hipótese alternativa de que o nú-
mero desses vetores será maior do que r, podendo ser descrito por:

, (5)

em que γi são os valores estimados das raízes características obtidos
da matriz Π e T, número de observações.

O teste do máximo autovalor pretende testar a hipótese nula de
que o número de vetores de co-integração será r contra a hipótese
alternativa de existência de r+1 vetores de co-integração, podendo
ser expresso por:

(6)

Neste trabalho também se consideraram testes de hipótese sobre
os parâmetros β. Para Larue e Babula (1994), citados por Costa e
Ferreira Filho (2000, p. 49), os parâmetros βi caracterizam as relações
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que devem ser asseguradas entre as variáveis no equilíbrio de longo
prazo. Esses parâmetros podem ser considerados como a impor-
tância relativa com que o nível de cada variável co-integrada faz o
sistema convergir após um desequilíbrio em direção ao padrão de
equilíbrio de longo prazo. De acordo com Coelho (2004, p. 160),
“esses testes verificam a relevância das variáveis no espaço de co-
integração por meio de testes de significância, e, se eles forem
significantes, o grau de integração entre os mercados analisados”.
Para maiores detalhes sobre testes de hipótese sobre os parâmetros
β, ver Johansen e Juselius (1990 e 1992).

Segundo esses autores, citados por Costa e Ferreira Filho (2000,
p. 49), as hipóteses sobre os parâmetros beta apresentam a seguinte
forma: H1: β=Hϕ, em que H representa uma matriz de dimensões (p x
s) e s, o número de coeficientes β que não estão restritos (alternativa-
mente, define-se a matriz H* quando o modelo de co-integração con-
tém um termo constante). A matriz ϕ é uma matriz (s x r) de parâmetros
a serem estimados, envolvendo r vetores de co-integração. O teste
razão de verossimilhança é dado pela expressão:

     , para i = 1,..., r .   (7)

A presença de asteriscos (não asteriscos) gera modelos com
(sem) a imposição de restrição nos testes. Nesse caso, a análise en-
volve um espaço I(0), condicionado sobre um número de relações
de co-integração (r) selecionado previamente.

As hipóteses nulas (H0), testadas neste estudo, são as seguintes:

, (8)

sendo que as duas primeiras visam testar se os mercados de soja no
Mato Grosso e no Paraná podem ser considerados integrados no
período em questão, e a terceira hipótese testa se esses mercados
são perfeitamente integrados.

, (9)

sendo que as duas primeiras buscam testar se os mercados de soja
no Paraná e no Rio Grande do Sul podem ser considerados integrados
no período estudado, e a terceira hipótese testa se esses mercados
são completamente integrados.

,                (10)
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sendo que as duas primeiras visam testar se os mercados de soja no
Mato Grosso e no Rio Grande do Sul podem ser considerados inte-
grados no período analisado, e a terceira hipótese testa se esses
mercados são totalmente integrados.

3.3 Fonte dos dados
Os dados utilizados neste trabalho referem-se às séries mensais

de preços da soja em grão, tipo exportação, que foram obtidos do
Centro de Estudos Avançados em Economia Aplicada (CEPEA) da
ESALQ / USP, contemplando o período de janeiro de 2001 a feve-
reiro de 2008.

Consideraram-se três séries de preços referentes aos três maio-
res estados produtores de soja, que são Mato Grosso (MT), Paraná
(PR) e Rio Grande do Sul (RS). Para representar o preço da soja no
Mato Grosso, tomou-se o preço colhido pelo município de Sorriso
como representativo do Estado. O preço da soja no Paraná foi deter-
minado pela média mensal dos preços da soja em quatro praças de
comercialização do Estado: sudoeste do Paraná, oeste do Paraná,
norte do Paraná e Ponta Grossa. Quanto ao preço da soja no Rio
Grande do Sul, obteve-se a partir da média mensal dos preços da
soja em dois municípios: Passo Fundo e Ijuí. A escolha dessas regiões
foi baseada na disponibilidade dos dados. Essas séries de preços
foram convertidas em dólares e transformadas em logaritmos, de
forma que os coeficientes betas obtidos correspondessem às elasti-
cidades de transmissão de preços.

4 Resultados e Discussões
Para detectar a estacionariedade de uma série, empregou-se o

teste de raiz unitária de Dickey-Fuller Aumentado (ADF). O teste foi
realizado em três modelos: sem intercepto, com intercepto e com
intercepto e tendência. As defasagens escolhidas foram baseadas
no critério de informações de Schwarz (SIC).
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Tabela 1 – Resultados do teste de ADF em nível para as séries mensais de
preços da soja nos estados do Mato Grosso (LPMT), Paraná (LPPR) e Rio
Grande do Sul (LPRS), janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

Fonte: Dados da pesquisa.

A partir dos resultados (Tabela 1), constata-se que a hipótese nula
de raiz unitária não pode ser rejeitada para as séries consideradas, pois
os valores calculados são menores em módulo do que seus respec-
tivos valores críticos de 1% e 5%, em todos os modelos analisados.

Em contrapartida, os resultados contidos na Tabela 2 permitem
inferir que as séries de preços da soja são estacionárias em primeira
diferença, ao nível de significância de 1% e 5%, nos três modelos consi-
derados. Portanto, verifica-se que as séries são integradas de ordem
um, em nível, e de ordem zero, em primeira diferença.

Tabela 2 – Resultados do teste de ADF em primeira diferença para as séries
mensais de preços da soja nos Estados do Mato Grosso (DLPMT), Paraná
(DLPPR) e Rio Grande do Sul (DLPRS), janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

seiréS soledoM
FDAetsetodsacitsítatsE

t lac 10,0- 50,0-

TMPL

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 7279,0 8295,2- 7449,1-

otpecretnimocsanepA 0578,1- 3015,3- 3698,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 2921,2- 0170,4- 2464,3-

RPPL

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 6771,1 4295,2- 7449,1-

otpecretnimocsanepA 9211,0- 3905,3- 9598,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 7750,1- 6960,4- 5364,3-

SRPL

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 3344,1 1395,2- 8449,1-

otpecretnimocsanepA 6402,1- 2015,3- 3698,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 3518,1- 0170,4- 2464,3-

τα τα

seiréS soledoM
FDAetsetodsacitsítatsE

t lac 10,0- 50,0-

TMPLD

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 6572,6- 8295,2- 7449,1-

otpecretnimocsanepA 2553,6- 3015,3- 3698,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 3023,6- 0170,4- 2464,3-

RPPLD

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 2205,7- 8295,2- 7449,1-

otpecretnimocsanepA 9916,7- 3015,3- 3698,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 6726,7- 0170,4- 2464,3-

τα τα
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Fonte: Dados da pesquisa.

Como as séries de preços de soja nos Estados do Mato Grosso,
Paraná e Rio Grande do Sul são integradas na mesma ordem, passa-se
a análise de co-integração. Para tal, emprega-se o teste de Johansen,
com o intuito de verificar se elas possuem relacionamento de longo
prazo. Entretanto, para se testar a co-integração, deve-se inicialmente
identificar o número de defasagens que deve ser incluído no modelo
VAR. A escolha do número de defasagens a ser adotada para cada par
de séries de preços foi baseada nos critérios da razão de verossimi-
lhança (LR), Akaike (AIC), Schwarz (SC) e Hannan-Quinn (HQ).

Com base nas informações da Tabela 3, evidencia-se que, dos
quatro critérios analisados, dois deles (Akaike e Hannan-Quinn) indi-
cam que o modelo deve conter duas defasagens, quando se relaciona
a série de preços da soja entre os Estados do Mato Grosso e do Paraná.
Para a relação de preços entre os estados do Mato Grosso e Rio Gran-
de do Sul, também opta-se por duas defasagens, já que dois critérios
(Schwarz e Hannan-Quinn) apontaram esse número como adequado
para ser incluído no modelo VAR. Quanto à relação de preços entre
os Estados do Paraná e do Rio Grande do Sul, tem-se um impasse na
escolha da determinação do número de defasagens que deve ser
considerado no modelo VAR, pois cada critério aponta um número
diferente. Nesse caso, seguiu-se o critério de Hannan-Quinn, que suge-
re duas defasagens que representaria o menor número de defasagens,
tendo em vista que o teste de co-integração de Johansen utiliza uma
defasagem a menos do que foi definida no modelo VAR, ou seja, feita
essa escolha, utiliza-se uma defasagem no teste de co-integração.

Tabela 3 – Determinação do número de defasagens no modelo VAR para as
séries de preços da soja, janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

SRPLD

aicnêdnetmeseotpecretnimeS 0393,5- 8295,2- 7449,1-

otpecretnimocsanepA 3484,5- 3015,3- 3698,2-

aicnêdneteotpecretnimoC 4214,6- 4270,4- 9464,3-

sadanoicalerseiréS gaL RL CIA CS QH

RPPLxTMPL
1 2407,012 1606,5- *3914,5- 5135,5-
2 1263,51 *6027,5- 2904,5- *4695,5-
21 *1372,01 4942,5- 6296,3- 4826,4-

SRPLxTMPL
2 9139,02 3525,6- *0412,6- *1104,6-

11 *3888,12 8386,6- 5152,5- 4211,6-
21 8108,5 *1496,6- 3731,5- 0370,6-
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Fonte: Dados da pesquisa.
* indica a ordem selecionada pelo critério.

Em relação às funções de impulso-resposta, a Figura 1 mostra
que um choque não antecipado sobre os preços da soja em Mato
Grosso causa rápida elevação nos preços da soja em seu próprio
estado e no Paraná, até o terceiro mês e o oitavo mês, respectivamente,
e, a partir, de então, começa a declinar-se lentamente, até estabilizar-se
a partir do vigésimo mês. Observa-se também que um choque não
antecipado sobre os preços no Paraná induz a uma ligeira redução
do preço no seu estado até o segundo mês, seguido de elevação em
seus preços no mês seguinte e, a partir deste ponto, começa a redu-
zir-se lentamente até estabilizar-se, por volta do vigésimo mês. Esse
choque sobre os preços da soja paranaense também gera efeitos de
crescimento nos preços da soja no Rio Grande do Sul e no Mato
Grosso, até o segundo e o terceiro mês, respectivamente, decres-
cendo a partir de então, até se desaparecer ao final do sexto e do
vigésimo mês após esse choque inicial, respectivamente. Por sua
vez, um choque não antecipado sobre os preços no Rio Grande do
Sul também impacta os preços da soja em seu estado e nos estados
de Mato Grosso e Paraná, sendo que esse choque se desfaz em seu
estado no quarto mês, enquanto nos demais, só desaparece a partir
do vigésimo mês. Portanto, constata-se que um aumento do preço
da soja nos três estados considerados tende a ser absorvido ao lon-
go do tempo, constituindo um indicativo de estabilidade do VAR.

Figura 1 – Funções de Impulso-Resposta para as séries mensais de preços da
soja nos estados do Mato Grosso (LPMT) e do Paraná (LPPR), janeiro de 2001
a fevereiro de 2008.

SRPLxRPPL

1 9755,481 9683,6- *1002,6- 4213,6-
2 7474,51 1305,6- 7191,6- *8873,6-
3 9909,7 *0315,6- 1770,6- 1933,6-
21 *5745,01 9712,6- 1166,4- 9695,5-
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Os resultados referentes à decomposição da variância dos er-
ros de previsão são mostrados nas Tabelas 4, 5 e 6. No que tange à
variável LPMT, verifica-se que, decorridos 12 meses após um cho-
que não antecipado sobre essa variável, aproximadamente 92,5%
de seu comportamento decorre dela própria, enquanto o restante é
atribuído às demais.

Tabela 4 – Decomposição da variância dos erros de previsão em percentagem
de LPMT para as variáveis LPMT, LPPR e LPRS, janeiro de 2001 a fevereiro de
2008

Fonte: Dados da pesquisa.

Com relação à variável LPPR, os resultados indicam que o prin-
cipal responsável pela variância do seu erro de previsão é a variá-
vel LPMT, já que 76,3% da variância do erro de previsão de LPPR,
após 12 meses de um choque não antecipado sobre essa variável, é
explicada pela variável LPMT. Por outro lado, apenas 23,5% da variância
do seu erro de previsão pode ser atribuída à própria variável e 0,2%, à
LPRS.

Tabela 5 – Decomposição da variância dos erros de previsão em percentagem
de LPPR para as variáveis LPMT, LPPR e LPRS, janeiro de 2001 a fevereiro de
2008

Fonte: Dados da pesquisa.

leváiraV odoíreP TMPL RPPL SRPL

TMPL

1 0000,001 0000,0 0000,0

3 1949,89 9340,1 0700,0

6 8485,69 5804,3 7600,0

9 2572,49 2917,5 5500,0

21 8294,29 7105,7 5500,0

leváiraV odoíreP TMPL RPPL SRPL

RPPL

1 1727,16 9272,83 0000,0

3 2156,77 7218,12 1635,0

6 9650,97 2956,02 9382,0

9 1107,77 4080,22 5812,0

21 9813,67 7584,32 4591,0
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Quanto à variável LPRS, após 12 meses de um choque não anteci-
pado, parcela majoritária da variância dos erros de previsão é explicada
pelas variáveis LPMT (82,6%) e LPPR (15,6%), sendo apenas 1,8%
resultante dela própria.

Tabela 6 – Decomposição da variância dos erros de previsão em percenta-
gem de LPRS para as variáveis LPMT, LPPR e LPRS, janeiro de 2001 a fevereiro
de 2008

Fonte: Dados da pesquisa.

Quanto à variável LPRS, após 12 meses de um choque não ante-
cipado, parcela majoritária da variância dos erros de previsão é
explicada pelas variáveis LPMT (82,6%) e LPPR (15,6%), sendo ape-
nas 1,8% resultante dela própria.

Para realizar o teste de co-integração de Johansen, faz-se neces-
sário escolher o modelo de estimação adotado. Eviews 5 (2004) res-
salta que existem cinco especificações de tendência determinística
consideradas por Johansen (1995a), que são as seguintes:

(a) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas
e as equações de co-integração não têm intercepto.

(b) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas
e as equações de co-integração apresentam intercepto.

(c) Os dados em nível possuem tendências determinísticas linea-
res, mas as equações de co-integração têm somente intercepto.

(d) Os dados em nível e a equação de co-integração possuem
tendências determinísticas lineares.

(e) Os dados em nível possuem tendências quadráticas e a equa-
ções de co-integração têm tendências lineares.

Tendo em vista que as séries estudadas não apresentaram tendên-
cia bem definida, considera-se que tais séries não possuem tendências
determinísticas. Assim, as duas primeiras especificações sugeridas
podem ser adotadas. Os resultados do teste de co-integração são
mostrados na Tabela 7.

leváiraV odoíreP TMPL RPPL SRPL

SRPL

1 5347,57 5923,5 0729,81

3 0825,48 4673,9 6590,6

6 6858,58 2224,11 2917,2

9 1732,48 7496,31 2860,2

21 1606,28 3355,51 6048,1
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Tabela 7 – Resultados do teste de co-integração de Johansen para as séries
mensais de preços da soja nos Estados do Mato Grosso (LPMT), Paraná (LPPR)
e Rio Grande do Sul (LPRS), janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

Fonte: Dados da pesquisa.
* indica rejeição da hipótese nula a 5% de significância.
(a) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas, e as equações de co-
integração não têm intercepto.
(b) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas, e as equações de co-
integração apresentam intercepto.

Os resultados indicam que a hipótese nula de que não há ne-
nhum vetor de co-integração não foi rejeitada em nível de 5%, de
acordo com os dados do teste do traço e do máximo autovalor, quan-
do se consideraram as séries de preços da soja nos estados do Mato
Grosso e do Paraná, ou seja, não houve relação de co-integração
entre as séries de preços da soja nesses estados, no período analisado.
Esses resultados corroboram o estudo de Margarido et al. (2004, p.
92), que não encontraram relação de co-integração entre as séries
de preços do grão de soja em Rotterdam, preços do óleo de soja
praticados no comércio varejista da cidade de São Paulo e da taxa
de câmbio, no período de janeiro de 1999 a dezembro de 2002.

No tocante às séries de preços entre os estados do Paraná e do
Rio Grande do Sul, tanto o teste do traço quanto do máximo autovalor
apontam rejeição da hipótese nula, o que ressalta a existência de um
vetor de co-integração entre esses estados. Costa et al. (2006, p.10)
também encontraram relação de equilíbrio de longo prazo entre o
preço da soja brasileira e o preço da soja no mercado norte-ameri-
cano, considerando o intervalo de janeiro de 1995 a janeiro de 2005.

sadanoicalerseiréS oledoM esetópiH
alun

odetseT
oçarT

ocitírCrolaV
)%5(

odetseT
omixám
rolavotua

rolaV
ocitírC
)%5(

RPPLxTMPL )b(
0=r 6328,11 8162,02 8420,9 1298,51

1r 8897,2 5461,9 8897,2 5461,9

SRPLxRPPL )b(
0=r *3391,12 8162,02 *4655,71 1298,51

1r 9636,3 5461,9 9636,3 5461,9

SRPLxTMPL )b(
0=r 8170,91 8162,02 *9822,61 1298,51

1r 9248,2 5461,9 9248,2 5461,9

SRPLxTMPL )a(
0=r *7735,61 9023,21 *7173,51 8422,11

1r 1661,1 9921,4 1661,1 9921,4

≤

≤

≤

≤
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Por outro lado, quando se relacionam as séries de preços entre
os estados do Mato Grosso e do Rio Grande do Sul, constata-se que
os resultados dos testes foram divergentes, pois o teste do traço indica
não rejeição da hipótese nula, sinalizando que não há vetor de co-
integração, enquanto o teste do máximo autovalor revela que a hipó-
tese nula deve ser rejeitada, o que indica presença de um vetor de
co-integração nesses estados, quando se considera o modelo sem
tendência determinística e com intercepto. Essa divergência é elimi-
nada no modelo sem tendência determinística e sem intercepto, pois,
ao adotar essa especificação, ambos os testes indicam a existência
de um vetor de co-integração entre esses estados analisados, isto é,
essas séries de preços apresentam uma relação de equilíbrio de lon-
go prazo.

As equações de equilíbrio de longo prazo das séries de LPPR x
LPRS e LPMT x LPRS estão apresentadas na Tabela 8. Essas equações
indicam que, mantendo tudo mais constante, cada variação de 1%
no preço da soja no Rio Grande do Sul ocasiona uma variação de
0,98% no preço da soja no Paraná e uma variação de 0,96% no preço
da soja no Mato Grosso, no período de janeiro de 2001 a fevereiro
de 2008. Isso significa que 98,48% e 95,82% das variações de preços,
no longo prazo, ocorridas no Rio Grande do Sul, são transmitidas
para o preço da soja no Paraná e Mato Grosso, respectivamente.

Tabela 8 – Equações de equilíbrio de longo prazo para as séries mensais de
preços da soja nos Estados do Mato Grosso (LPMT), Paraná (LPPR) e Rio
Grande do Sul (LPRS), janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

Fonte: Dados da pesquisa.
(a) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas, e as equações de co-
integração não têm intercepto.
(b) Os dados em nível não possuem tendências determinísticas, e as equações de co-
integração apresentam intercepto.

Apesar de ambas as elasticidades de transmissão de preço da
soja no Rio Grande do Sul não terem sido totalmente transmitidas
ao Paraná e ao Mato Grosso, seus valores foram bem próximos da
unidade, o que indica que a Lei do Preço Único predomina nesses

sadanoicalerseiréS oledoM serapsonmegasafeD
sieváiraved ozarpognoledoirbíliuqeedoãçauqE

SRPLxRPPL )b( 11 SRPL8489,0+3690,0=RPPL

SRPLxTMPL )a( 11 SRPL2859,0=TMPL
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mercados. Entretanto, de acordo com Costa e Ferreira Filho (2000),
Barbosa et al. (2002) e Coelho (2004), é necessário que sejam impos-
tas restrições aos parâmetros β para verificar se essa lei se manterá.

Os resultados dos testes de hipóteses sobre os parâmetros β
encontram-se na Tabela 9 e buscam identificar as variáveis que parti-
cipam efetivamente do equilíbrio de longo prazo, como também o
grau de integração entre os mercados. Como as séries de LPMT versus
LPPR não apresentaram vetor de co-integração, obviamente não se
realizam testes de hipóteses para esse par de séries, conforme defi-
nido pelas hipóteses nulas expressas em (1), os testes são feitos para
os outros dois pares de séries, isto é, testam-se as hipóteses nulas
descritas em (2) e (3).

Como se pode observar, os dados mostram que a hipótese nula
de que os mercados do Paraná e do Rio Grande do Sul não podem
ser considerados integrados deve ser rejeitada, já que seus valores
da razão de verossimilhança foram maiores que seus valores críti-
cos de 5%, ou seja, essas variáveis participam das relações de longo
prazo. Essa evidência também se verifica nos mercados de soja do
Mato Grosso e do Rio Grande do Sul, o que indica que essas variá-
veis são significativamente importantes no estabelecimento do pa-
drão de equilíbrio de longo prazo. Portanto, constata-se que, nesses
pares de mercados, variações de preços ocorridas em um mercado
são repassadas para o outro mercado, no longo prazo.

Verificada a integração entre esses pares de mercados, é impor-
tante testar a hipótese de perfeita integração. Os resultados apon-
tam para a rejeição da hipótese nula de perfeita integração entre os
mercados do Paraná e do Rio Grande do Sul, bem como entre os
mercados do Mato Grosso e do Rio Grande do Sul, o que sinaliza
que uma variação no preço da soja no Rio Grande do Sul não é
transmitida de forma completa ao Paraná e ao Mato Grosso. Dessa
forma, verifica-se que a Lei do Preço Único não é perfeitamente
verificada no mercado da soja nesses estados analisados.

Tabela 9 – Testes de significância de restrição sobre o parâmetro de longo
prazo (β) do vetor de co-integração das séries mensais de preços da soja nos
Estados do Mato Grosso (LPMT), Paraná (LPPR) e Rio Grande do Sul (LPRS),
janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

β
sadanoicalerseiréS alunesetópiH açnahlimissoreVedoãzaR )%5(ocitírcrolaV

SRPLxRPPL
RP 0= *78,31 48,3

SR 0= *42,31 48,3

RP = SR *56,31 48,3

β
β β
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Fonte: Dados da pesquisa.
* indica rejeição a 5% de significância.

Quando duas variáveis são co-integradas, elas convergem para
uma condição de equilíbrio de longo prazo, tornando-se relevante
a estimação do Modelo de Correção de Erro (VEC), pois permite
determinar a velocidade com a qual as variáveis tendem a alcançar
o equilíbrio no longo prazo, ao incorporar elementos tanto de cur-
to prazo quanto de longo prazo, sendo que esses aspectos de longo
prazo são captados via os resíduos defasados da equação de co-
integração (FREITAS et al., 2001).

Tabela 10 – Estimação do VEC para as séries mensais de preços da soja nos
Estados do Mato Grosso (LPMT), Paraná (LPPR) e Rio Grande do Sul (LPRS),
janeiro de 2001 a fevereiro de 2008

Fonte: Dados da pesquisa.

Como se verifica pelos dados da Tabela 10, na série LPPR x LPRS,
11,56% do desequilíbrio de curto prazo relativo à trajetória de lon-
go prazo são corrigidos a cada mês, o que indica que precisaria, em
média, de oito a nove meses para corrigir o desequilíbrio, ou seja,
esses desequilíbrios transitórios seriam corrigidos lentamente. Já na
série LPMT x LPRS, os desequilíbrios de curto prazo seriam corrigidos
de forma mais rápida, pois, em média, quatro meses seriam suficientes
para corrigi-los. Os dados desta tabela também evidenciam que uma
variação de 1% no preço da soja no Rio Grande do Sul, no mês t-1,
causaria variação de 49,64% no preço da soja no Paraná no mês
seguinte, enquanto ocasionará variação de apenas 0,18% no preço
da soja no Mato Grosso, no mês seguinte.

SRPLxTMPL
TM 0= *81,41 48,3

SR 0= *91,41 48,3

TM = SR *91,41 48,3

β

β
β

sadanoicalerseiréS avitacilpxeleváiraV odamitseetneicifeoC tacitsítatsE oãrdapoivseD

SRPLxRPPL

ut 1- 6511,0- 8955,0- 4602,0

RPonoçerP 1-t 8201,0- 4715,0- 7891,0

SRonoçerP 1-t 4694,0 8005,2 5891,0

SRPLxTMPL

ut 1- 8742,0- 8499,1- 2421,0

TMonoçerP 1-t 4084,0 9944,2 1691,0

SRonoçerP 1-t 8100,0- 4700,0- 9642,0

∆
∆

∆
∆
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5 Considerações Finais
Os resultados indicam a existência de relações de equilíbrio de

longo prazo entre os preços da soja praticados entre os estados do
Paraná e do Rio Grande do Sul e entre o Mato Grosso e o Rio Grande
do Sul, não detectando relação de co-integração entre os preços
da soja praticados entre os estados do Mato Grosso e do Paraná.

Conforme observa-se pelos resultados da função de impulso res-
posta e da decomposição da variância dos erros de previsão, as varia-
ções no preço da soja entre esses três estados considerados têm ape-
nas efeitos de curto prazo, ou seja, um aumento no preço da soja
nessas áreas tende a ser absorvido ao longo do tempo.

Outra inferência que se pode extrair do estudo é que as elastici-
dades de transmissão de preços entre o Paraná e o Rio Grande do Sul
e entre Mato Grosso e Rio Grande do Sul indicam que variações em
um mercado, a longo prazo, foram repassadas quase que totalmente
para o outro mercado analisado, durante o período de janeiro de
2001 a fevereiro de 2008. Esses resultados ressaltam a predominân-
cia da Lei do Preço Único nesses mercados. Entretanto, tais merca-
dos não podem ser considerados perfeitamente integrados, pois a
hipótese de perfeita integração entre eles foi rejeitada. Assim, a Lei
do Preço Único não é perfeitamente verificada para o mercado de
soja nos estados analisados e no período considerado.

Ademais, verificou-se, a partir da estimação do modelo de cor-
reção de erro, que os desequilíbrios de curto prazo são corrigidos
de forma mais rápida entre as séries de preços do Mato Grosso e do
Rio Grande do Sul do que as séries de preços que relacionam Paraná
e Rio Grande do Sul.
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