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Resumo

O objetivo central deste artigo ¢ testar a paridade de poder de compra em sua forma absoluta
para o caso do Brasil, através de procedimentos econométricos que contempla a possibilidade
de existéncia de quebras estruturais nas séries temporais estudadas. Mesmo controlando
todos os testes para a presenca de quebras estruturais, os modelos econométricos estimados
rejeitaram, em geral, a validade da versdo absoluta da paridade de poder de compra que
postula que o valor da moeda de um pais ¢ completamente determinado pela razao entre o
preco doméstico e o preco externo.

Palavras-Chaves: Paridade de Poder de Compra, Taxa de Cambio Real, Quebra Estrutural,
Nivel de Pregos, Brasil.
Classificacao JEL: F31, F41, C22.

Abstract

The main aim of this paper is to test the absolute version of the purchasing power parity in
Brazil, according to novel econometric procedures that allow for structural breaks in the
times series. Even controlling for structural breaks, the estimates of the econometrics models
reject the validity of such theoretical approach, which states that the value of the domestic
currency is completely determined by the price level differential.

Key-word: Purchasing Power Parity, Exchange Rate, Structural Break, Price Level, Brazil
JEL Classification: F31, F41, C22.
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1. Introducao

A discussdo sobre a validade da paridade de poder de compra (PPC) no Brasil ¢
extensa e uma série de autores tem testado a validade desta abordagem para varios periodos
na sua forma absoluta ou relativa. Contudo, poucos autores brasileiros, como observado em
Kannebley (2003), testaram a PPC admitindo a possibilidade de quebras estruturais fazerem
parte do processo gerador das séries de taxa de cambio. O objetivo central deste artigo ¢
testar a PPC em sua forma absoluta através de procedimentos econométricos que

contemplem a possibilidade de existéncia de quebras estruturais nas séries temporais.

Entre 1980 e 2006, o Brasil sofreu uma série de mudancas nas condigdes
macroecondmicas que possivelmente alteraram as propriedades estocasticas das séries
temporais e, conseqiientemente, provocaram quebras estruturais nas séries de precos
nacionais e de taxa de cambio nominal. A existéncia de quebras estruturais pode modificar
completamente os resultados de uma pesquisa empirica quando depende, por exemplo, de

testes de estacionariedade de uma série ou mesmo de andlises de cointegragao.

Nos ultimos anos, a literatura de econometria de séries temporais avangou bastante ¢
na dire¢ao do desenvolvimento de muitos procedimentos utilizando testes de raiz unitaria e
analise de cointegragdo, permitindo respostas mais adequadas em relagdo ao comportamento
das séries macroecondmicas ao longo do tempo e de seus respectivos processos geradores

dos dados. Nossa pesquisa procurou utilizar esses novos procedimentos para testar a PPC.

Este artigo estd organizado da seguinte forma. Na primeira secdo faz-se um breve
resumo do modelo da paridade de poder de compra seguida de uma revisao de literatura
sobre o tema da paridade de poder de compra. Na segunda se¢do ¢ analisado o processo
gerador das séries e foram realizados testes de raizes unitarias e de cointegracdo quando se
considera a possibilidade de quebras estruturais. Com isso, espera-se, de um lado, avaliar a
qualidade de tais novos procedimentos e, de outro lado, rever a validade da paridade de poder

de compra para o Brasil.

Os modelos econométricos estimados neste trabalho revelaram, em geral, a nao

validade da versao absoluta da paridade de poder de compra que postula que o valor da



moeda de um pais € completamente determinado pela razdo entre o pre¢co doméstico e o

prego externo.

2. Paridade de Poder de Compra: Modelos e Testes

A teoria da paridade de poder de compra é expressa por duas versdes'. A versdo mais
forte (a absoluta) postula que um bem deve ter o mesmo preco em dois paises se 0s precos
forem expressos na mesma moeda. A versdo relativa da PPC expressa que a razdo dos precos
de um bem na mesma moeda deve ser constante ao longo do tempo. Assumindo que ndo
existem custos de transacao e que os bens sao homogéneos, a versao absoluta da paridade de
poder de compra postula que, no longo prazo, o valor da moeda de um pais ¢ completamente
determinado pela razdo entre o preco doméstico e o prego externo. Matematicamente, iSso

pode ser visto da seguinte forma:
P, =E. P >l<i,t (1)

em que E, ¢ a taxa de cdmbio nominal, P*, € o prego do bem 1 no tempo t na moeda do

it
outro pais € B; € o prego do bem i na moeda nacional no tempo t.

Tal versdo se baseia na no¢do de que existe arbitragem em todos os servigos € bens
tradables. Exemplificando, se uma cesta de produtos norte americanos se valoriza em relagao
a uma mesma cesta brasileira, a moeda americana terd que se desvalorizar para permitir que o
preco das duas cestas se mantenha constante. A PPC pode nao se verificar no curto e médio
prazo pois a arbitragem dos bens pode ser limitada por custos de transagdo, tarifas e barreiras

a entrada e saida de produtos.

A escolha do indice de pregos apropriado a ser usado para implementar a PPC
absoluta vem sendo alvo de um longo debate na literatura economica. A maioria dos indices
de precgos inclui uma determinada proporgdo de bens non tradables que pode levar a rejeigdo

da PPC. Outro aspecto importante na escolha do indice de preco apropriado ¢ a restricdo de

" A teoria da paridade de poder de compra (PPC) foi originalmente formulada pelo economista sueco Cassel
(1922) que definiu que a taxa de cdmbio de um pais tende a se desvalorizar na mesma propor¢ao que aumenta o
nivel dos pregos.



homogeneidade. Essa restricdo requer que um aumento proporcional no prego de todos os
bens de um determinado indice de precos provoque um aumento no indice na mesma
proporcao. Portanto, indices de precos geométricos atendem essa restricdo, pois sao
homogéneos® de grau um. Formalmente, agregando todos os bens tradables em um

determinado pais, a versdo absoluta da PPC para ser valida requer que:

D &P =E. ) a*P¥, @)

onde ¢, é o peso do bem i no indice de prego e supdem-se que &, = a *;, ou seja, preferéncia

similar para os consumidores domésticos e do pais estrangeiro.
Alternativamente, se os indices de pregos sdo construidos seguindo uma média
geométrica, entdo tem-se uma soma ponderada apds aplicar logaritmo em (2), conforme a

equacdo (3) abaixo.
Z 7/i'pi,t:et+z7*i'p*i,t (3)
onde }; ¢ o peso do bem i no indice de preco e assume-se que Yj=y*,. €, Pire P *i’t sdo

os logaritmos de E,, P, e P *,  respectivamente.

it
Manipulando® (3) pode se chegar a (4), a condigdo bésica para a validade da versio

absoluta da PPC:

— —_Nn*x
& =P~ P* “@
A partir da equacdo (4) ¢ facil perceber que o logaritmo da taxa real de cambio

R, pode ser visto como uma medida de desvio da PPC absoluta, conforme a equagdo (5)

abaixo:
rt:et_pt‘l'p*t (5)

onde I} ¢ o logaritmo da taxa de cambio real R,.

? Uma fungio f(x) ¢ homogénea de grau um se e somente se: f(Ax) = A"f(x), para n igual a um.
3 Agregando-se todos os bens e assumindo que > =0 ¢ Z yrEpr,=p*



Implicitamente, as equagdes (2) e (3) assumem que os pesos de cada bem nos indices

de precos devem ser iguais entre os paises, o que ¢ muito dificil de se constatar na pratica.

Rearranjando a equagdo (3) pode se chegar em (6), ou seja:
— % * * %
Z 7i'pi,t—et+z7 i P i,t"‘Z(?/i_?/ i)'p it (6)
onde y* € o peso do bem i no indice de preco externo.

A equagdo (6) também pode ser vista de outra maneira conforme a equacdo (7)

abaixo.
Z 7i'pi,t:et+27*i'p*i,t T4y (7)

onde x4, ¢éiguala Z(?/ i =7V *i )-IO *i,t conforme equagao (6)

Portanto, quanto maior for a diferencga entre os pesos dos bens no indice de prego de

cada pais, maior ¢ o valor de g, . Teoricamente, de acordo com a PPC absoluta, x4, deve ser

zero. Cada bem deve possuir o mesmo peso nos indices de precos, caso contrario, a PPC nao
sera valida. Outro fator que pode levar a rejei¢do da versdo absoluta ¢ a presenga de bens non

tradables nos indices de pregos, por ndo serem suscetiveis a arbitragem internacional.

Entretanto, ¢ importante notar que se os indices de precos forem geométricos, ou seja,
homogéneos de grau um, e atenderem a restricdo de proporcionalidade, um aumento

igualmente proporcional em cada bem do indice de pre¢os provocara um mesmo aumento no

indice e, portanto, a variagdo de g, serd zero. Assumindo que durante esse aumento de

precos do indice externo os pregos domésticos se mantiveram constantes, uma apreciagao
igual a do aumento do indice de preco externo na taxa de cambio é necessaria para restaurar

o equilibrio.

Uma andlise similar pode ser aplicada quando ocorre um aumento percentual no
indice de precos externos unicamente devida a um aumento nos precos dos bens non
tradables. Caso o indice de pregos nacional ndo sofra nenhuma varia¢do, uma variagao igual

a do indice de precos externos tera que ocorrer na taxa de cambio para restaurar o equilibrio.



De outro lado, tem-se a versdo relativa da teoria de paridade de poder de compra,
quando a razao dos precos de um bem na mesma moeda deve ser constante ao longo do

tempo, conforme a equacgao (8) logo abaixo:

% *
€ - P it+l €-P it

(8)
Pt Pi ¢
Agregando todos os bens e aplicando logaritmo a equagdo (8), chega-se a equagao
(9), que ¢ exatamente igual a equacao (5), discutida anteriormente. Ou seja:
— %
=€ -P+P% )

Portanto, a equacdo (5) que ¢ interpretada como um desvio da versdo absoluta da PPC,
representa matematicamente a versao relativa da paridade de poder de compra. Logicamente,

- . . 4 ~ . p ~ 7 .
a versdo absoluta implica™ na versdo relativa, mas a reciproca ndo ¢ verdadeira.

A PPC absoluta freqiientemente torna-se invalida se existem restrigdes ao comeércio
internacional como tarifas, custos de transporte ou at¢ mesmo a existéncia de informagao
imperfeita a respeito dos precos de cada bem em cada pais. Um primeiro passo para se testar
a versao absoluta da PPC pode ser feito através da existéncia de uma relagdo de longo prazo

dada pela equagao (10):
&=Ly +LP +LP* i (10)

A versdo absoluta da PPC, segundo Froot e Rogoff (1995), seria aceita caso f, =1 ¢

B, =—1. A ndo validade dessa restricdo empiricamente, devido a existéncia de bens non

* A versio absoluta da PPC para ser valida requer que a taxa de cambio real R, seja igual a um o que implica

que seu logaritmo I, deve ser igual a zero conforme equagdo (5). A versdo relativa requer que R, seja

constante, podendo, assim, assumir o valor um. Portanto, teoricamente, a validade da versdo absoluta implica a
validade da versdo relativa



tradables na composi¢do dos indices de precos e custos de transacdo, seria o que Froot e

Rogoff (1995) chamam de versdo fraca’ da PPC absoluta.

A PPC relativa postula, por sua vez, que no longo prazo a variagdo da taxa de cambio
nominal ¢ determinada pelo diferencial de taxa de inflagdo entre dois paises. Portanto, ¢

possivel testar a PPC relativa através da seguinte regressio abaixo®:

Ae, = BAP, + B,AP*, +44 (11)

Um primeiro problema dessa abordagem ¢ a possivel endogeneidade entre a taxa de
cambio e os niveis de precos o que tornaria os estimadores das equagdes viesados. Krugman

(1978) corrigiu esse problema utilizando variaveis instrumentais. A ndo estacionariedade de
€., P; e p* pode se constituir em um segundo problema. Caso essas variaveis ndo sejam

estacionarias, os resultados de regressdes para as equagdes (10) e (11) serdo espurios e os

parametros 3, e [, viesados.

Recentemente, a PPC absoluta tem sido testada diretamente através de testes de raiz
unitaria. A presenca de raiz unitaria numa série de cambio real confirmaria a hipotese da
série poder ser descrita por um passeio aleatorio implicando na inexisténcia de um equilibrio
de longo prazo para esta variavel e, conseqiientemente, na nao validade da PPC na sua forma

absoluta.

No Brasil, nos ultimos anos, alguns trabalhos testaram a hipdtese da validade da PPC
em sua forma absoluta ou relativa. Zini e Cati (1993) aplicaram testes de raizes unitarias a

dados brasileiros de 1855 a 1990 para testar os efeitos das mudancas dos termos de troca na

> A existéncia de bens non tradables na composigdo dos indices de precos e a presenga de custos de transago
impedem que os precos dos bens de dois paises quando expressos na mesma moeda sejam iguais. Os bens non
tradables ndo sdo comercializados no mercado internacional o que impede a arbitragem de tornar o prego desses
bens quando expressos na mesma moeda igual em dois paises. Os custos de transag@o, como impostos ou custos
de transporte, aumentam o valor de um bem em relagao ao seu preco no pais em que foi produzindo. Portanto, o
preco de um mesmo bem quando comparado na mesma moeda em dois paises pode ser diferente devido a
existéncia desse tipo de custo.

% Similarmente a versdo absoluta, a versdo relativa ser aceita caso se verifique que ﬂl =le B, =-1



taxa de cambio real. Para o periodo entre 1855 ¢ 1929, os autores utilizaram a taxa de cdmbio
real entre Brasil e Inglaterra e, no periodo subseqiiente, a taxa de cambio real entre Brasil e
Estados Unidos. Para a realizac¢do do teste, foi usado o deflator implicito do PIB para o Brasil
e um indice de pregos por atacado da Gra-Bretanha encadeado com o IPA dos EUA. Zini e
Cati (1993) encontraram duas raizes unitarias para as séries de cambio nominal e indice de
precos internos € uma raiz unitaria para a série de precos externos. Os resultados dos testes
de raizes unitarias sobre a taxa de cambio real levaram a conclusdo por parte desses autores

da rejei¢do da validade da PPC absoluta.

Um resultado semelhante foi obtido por Rossi (1991). Usando dados mensais, o autor
testou a PPC absoluta entre 1980 e 1988, através do teste de cointegragdo de Engle e
Granger, utilizando o indice de precos por atacado (IPA) para o Brasil e o producer price
index (PPI) para os EUA. Rossi (1996) voltou a testar a PPC absoluta entre 1980 ¢ 1994,
dessa vez através do teste de Johansen e Juselius (1988). Rossi (1996) testou a PPC
utilizando dois grupos de indices de precos, IPA e PPI e IGP — DI e CPI. Para o primeiro
grupo de variaveis foi encontrado dois vetores de cointegracao, € no segundo grupo apenas

um vetor, de qualquer forma, a PPC foi atendida em ambos os casos.

Duarte e Pereira (1991) também testaram a PPC absoluta, com dados mensais entre
1980 e 1988 através do procedimento de Johansen e Juselius (1988). Os autores, assim como
Rossi (1996), encontraram evidéncias de nao rejeicao da hipotese de validade da PPC. Zini e
Cati (1993) criticaram o trabalho destes autores por terem utilizado uma amostra muito
pequena. Segundo os autores, o periodo em questdo foi caracterizado por inumeras
minidesvalorizagdes por parte do Banco Central para impedir desvios significativos da taxa
de cambio nominal em relagdo ao diferencial de inflagdo externa e interna, o que pode ter
tornado os resultados viesados. Outra critica foi feita em relagdo a combinacao das teorias de
PPC e da Paridade da Taxa de Juros(PTJ) num unico teste pois, segundo Zini e Cati (1993), a

PPC ¢ uma relagdo de longo prazo e a PTJ ¢é valida apenas no curto prazo.

Pastore e Pinotti (1998) estudaram o comportamento da taxa de cambio real e os

efeitos de suas oscilagdes nos saldos comerciais, no periodo entre 1959 e 1996, com base em

"Para uma discussdo mais detalhada do assunto ver Enders (2004), pag 362



dados mensais. Os autores utilizaram testes de raizes unitarias sobre a taxa de cambio real,
usando o indice de pregos ao consumidor e o indice de precos por atacado como deflatores.
Para o primeiro indice, a hipotese de uma raiz unitaria ndo foi rejeitada, mas para o segundo,
as evidéncias de existéncia de uma raiz unitaria desapareceram. Segundo os autores, esses
resultados estiveram associados a maior presenga de bens internacionais nos indices de
precos por atacado. A PPC relativa também foi testada através da metodologia de
cointegracdo proposta por Johansen e Juselius (1988). Pastore e Pinotti (1998) encontraram
um vetor de cointegracdo, independente do indice de preco utilizado, mas os resultados mais
robustos foram encontrados quando o IPA foi utilizado. Nesse caso, os coeficientes tanto do
indice de pregos nacional quanto do externo aproximaram-se de um, indicando que a

arbitragem conduziu a acomodag¢do dos precos.

Holland e Pereira (1999) testaram a PPC relativa recorrendo a analise multivariada de
Johansen e Juselius (1988) no periodo entre 1974 ¢ 1997. Os autores, além de terem feito a
analise de cointegragdo para o periodo inteiro, realizaram testes para sub-amostras
compreendidas entre 1974 e 1985 e entre 1986 e 1997. Independente do periodo analisado e
dos deflatores, Holland e Pereira (1999) encontraram um vetor de cointegragdo e, portanto,
ndo rejeitaram a validade da PPC relativa. Os autores concluiram que truncar a amostra para
testar a PPC ¢ imprescindivel, devido as inumeras mudangas de politica econdmica,

caracterizadas por intervengdes governamentais e alteragdes intensas de politica cambial.

A PPC absoluta voltou a ser testada por Margal, Pereira e Canuto (2000). Os autores
estimaram um vetor de correcdo de erros (VEC) para dados mensais entre 1980 e 1994.
Novamente, a validade da PPC absoluta foi rejeitada pois segundo os autores ndo foi possivel
rejeitar a hipotese de raiz unitaria para as séries de cambio real construidas a partir do IPA.
Além disso, para a série construida através do IPC, as estatisticas dos testes ficaram proximas

da area de rejeigao.

Kannebley (2003) testou a paridade de poder de compra no Brasil, entre 1968 ¢ 1994,
de forma inovadora. O autor utilizou testes de raiz unitaria com uma quebra estrutural
desenvolvidos por Perron e Vogelsang (1992). Segundo o autor, a existéncia de quebras
estruturais no periodo poderia viesar os resultados dos testes de raiz unitaria usuais. A

principio, o autor encontrou evidéncias das séries de cambio real deflacionadas por IPA e



IPC possuirem uma raiz unitria. Posteriormente, foram realizados testes de raiz unitaria com
duas quebras estruturais segundo o procedimento de Lee e Strazicich (1999). Dessa vez,
Kannebley (2003) encontrou, para alguns modelos, resultados a favor da PPC absoluta,
utilizando o indice de pregos por atacado. Porém, em geral, o autor ndo encontrou resultados
suficientes que pudessem confirmar a existéncia de uma relagdo de longo prazo para a
medida de taxa real de cambio, principalmente quando o deflator usado foi o indice de precos

ao consumidor.

Em suma, a literatura de testes empiricos da paridade de poder de compra no Brasil ¢
restrita. Na maioria dos artigos citados acima, pode-se perceber que a respeito da paridade de
poder de compra em sua forma absoluta ndo existem resultados favoraveis, independente do
procedimento utilizado, salvo algumas excecdes como os trabalhos de Duarte e Pereira
(1991) e Rossi (1996). Porém, conforme Marcal, Pereira e Canuto (2000), os resultados
destes trabalhos devem ser analisados com cautela, pois as implicacdes da presenca de
variaveis integradas de ordem dois na estimagdo de um VEC foi ignorada pelos autores, o
que pode ser uma fonte de viés dos resultados. A PPC relativa ao contrario, vem
apresentando na literatura recente, evidencias a seu favor, conforme os trabalhos de Pastore

(1998) e Holland e Pereira (1999).

3. Teste de Raiz Unitaria com Quebra Estrutural

Banco de Dados

Para todos os modelos estimados ao longo do trabalho foram utilizados dados
trimestrais compreendendo o primeiro trimestre de 1980 e quarto trimestre de 2006. A
escolha dos indices de precos ao atacado tem como razdo estes serem uma proxy do
comportamento da variacdo dos precos dos bens internacionais e, a escolha dos indices de
preco ao consumidor deve-se ao fato de estes serem compostos predominantemente por bens
domésticos. Outra diferenga bastante importante entre indices de pregos ao consumidor e ao
atacado ¢ que o primeiro inclui em seu calculo apenas bens e servigos em estdgio final de

produgdo, portanto, ndo apresentam problemas de dupla contagem, como ocorre em indices

10



de pregos ao atacado. Os indices de pregos externos utilizados foram o Producer Price Index
(PP1) e o Consumer Price Index (CPI) dos Estados Unidos, que possuem dados desde 1921.
Os indices de precos domésticos foram o Indice de Pre¢o ao Consumidor da Fundagdo
Instituto de Pesquisas Econdmicas (FIPE) e o Indice de Preco ao Atacado — Disponibilidade

Interna da Fundagdo Getulio Vargas (FGV), conforme a tabela 1.
Métodos e Resultados

O presente trabalho procurou introduzir na analise dos testes de raiz unitaria a
possivel presenga de quebras estruturais nas variaveis de cambio real. A presenca de quebras
num processo estocastico pode tornar os resultados do teste ADF viesados em torno da ndo

rejeicdo da hipdtese de raiz unitaria, conforme pode se ver abaixo.

Seja {yt}uma série com uma quebra estrutural no intercepto, gerada pelo seguinte
processo:
Yo =, + ot + p (19)

Supondo que Y, sejaespecificada erroneamente segundo a equagao (20) abaixo:

Ve =B+ LY t 4

(20)
Tabela 1 — Descriciao dos Dados
Simbolo Variavel Tipo de Dado Fonte
e Logaritmo da Taxa de Cambio Fim de Periodo Banco Central do
Nominal Brasil
pipa Logaritmo do Indice de Pregos por Ultimo més do Fundagao Getulio
Atacado Trimestre Vargas
Ioipc Logaritmo do Indice de Precos ao Ultimo més do Fundagio Instituto de
Consumidor Trimestre Pesquisas Econdmicas
p xPpi | Logaritmo do Producer Price Index Ultimo més do U.S. Department of
Trimestre Labor: Bureau of
i ] Labor Statistics
P xcpi | Logaritmo do Consumer Price Index Ultimo més do U.S. Department of
Trimestre Labor: Bureau of
Labor Statistics

11



A presenca de uma quebra estrutural tornaria a estimativa de /3, viesada em torno de

1, o que levaria a uma conclusao falsa a respeito da presenca de uma raiz unitdria no processo
e conseqilientemente a ndo estacionariedade deste ultimo pelo teste ADF. O motivo para tal

conclusdo € que a presenca de uma quebra, faz com que valores baixos de Y, sejam seguidos

por valores altos (no periodo posterior a quebra).

A solugdo de (20), pode ser da seguinte forma:
Yi :yo+ﬂ1t+zlut (2D

A ma especificacdo da série Yy, através da equacdo (20) tenta copiar o verdadeiro

processo representado por (19), viesando £, em torno de 1.

Os testes de raiz unitaria com quebra estrutural® basicamente contempla dois tipos de
modelos. No primeiro modelo, chamado de aditivo, o impacto dos choques ¢ imediato e
discreto, ou seja, ocorre em um periodo especifico do tempo. No segundo modelo chamado
de inovacional, ao contrdrio do primeiro, o impacto dos choques ¢ gradual. Portanto, a
mudanga na declividade ou no intercepto ocorrem continuamente ao longo do tempo. Para

esses dois modelos foram conduzidos testes admitindo trés formas de quebras:, a saber:
Modelo (1) — A quebra ocorre no nivel da série.

Modelo (2) — A quebra ocorre no nivel da série € no componente de tendéncia.

Modelo (3) — A quebra ocorre apenas no componente de tendéncia.

Talvez uma das questdes mais importantes que norteiam os testes de raiz unitaria com
quebra estrutural esteja relacionada ao conhecimento do momento em que ocorre a quebra. A
quebra pode ser exdgena, ou seja, assume-se que ela ocorreu em determinado periodo, ou ela

pode ser endégena, onde nao ha um conhecimento prévio do instante do choque.

% Para uma discussio mais detalhada do assunto ver Perron & Vogelsang (1998).
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Os testes de raizes unitarias foram aplicados nas duas séries de cambio real,

calculadas conforme a equagao (4). A primeira série ¢ a denotada por I ppi/lpa , onde o indice
de precos externos ¢ o producer price index (PPI), calculado pelo U.S. Department of Labor
e o indice de precos nacional ¢ o indice de precos por atacado, calculado pela Fundagdo
Getulio Vargas (FGV). A segunda série denotada por GCi/ipc, onde o indice de pregos
externo ¢ o consumer price index (CPI) também calculado pelo U.S. Department of Labor, e

o indice de precos nacional ¢ o indice de pre¢os ao consumidor da Fundacdo Instituto de

. - rqe i/ipa .
Pesquisas Economicas (FIPE). Os indices de precos do I PPITIPE 530 basicamente calculados a
partir de bens produzidos no atacado e incluem em suas cestas de mercadorias uma
i/ipc

propor¢do de bens tradables maior do que nos indices do PP Essas diferengas sdo

importantes, pois um dos pilares da PPC absoluta ¢ a existéncia de arbitragem entre os bens

de um pais com outro. Pelo fato do el ipe

ser calculado a partir da razdo dos IPCs de dois
paises, ¢ possivel encontrar maiores diferencas entre o indice de prego externo e o interno
devido a existéncia de habitos de consumo diferentes entre as pessoas de cada pais além das
diferencas metodoldgicas na construcao de cada indice. Portanto, ¢ possivel esperar que, na

primeira série, a probabilidade de verificagdo da PPC absoluta seja maior.

Durante as décadas de 1980 e 1990 houve um amplo debate sobre se os choques em

variaveis macroecondmicas podem ser considerados permanente ou temporario. O debate

comegou na publicagdo do trabalho de Nelson e Plosser (1982) que concluiu que as séries
macroecondmicas podem ser melhor representadas por processos ndo estacionarios,
implicando que choques nessas séries podem ser interpretados como permanente. Os
resultados de Nelson e Plosser (1982) foram questionados por Perron (1989). Perron (1989)
formulou um teste de raiz unitaria no qual leva em conta a presenga de quebras na amostra
utilizada por Nelson e Plosser (1982), especificamente da bolsa de valores de 1929 e da crise
do petréleo de 1973. Os resultados de Perron (1989) acabam divergindo dos de Nelson e
Plosser (1982) a razdo disso, segundo o autor, ¢ a incorporacdo de quebras estruturais na
formulacao do teste de raiz unitaria. Segundo Perron (1989), a utilizacdo dos anos da grande
depressdo e da crise do petroleo, como pontos de mudanga estrutural, fez com que as séries

pudessem ser vistas como estacionarias com tendéncia.
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Portanto, de acordo com Perron (1989) ¢é possivel que as séries macroecondmicas
sejam melhores descritas como tendo choques temporarios que as fazem flutuar em torno de

uma tendéncia. Foram propostos dois tipos de modelos: o aditivo (AO) e o inovacional (10).

O primeiro modelo, conforme dito antes, supde que os choques ocorrem instantaneamente,

enquanto que no segundo modelo, o inovacional (I0), a quebra ocorre gradativamente ao

longo do tempo. A escolha de um dos dois modelos depende da dindmica de transicao da

série seguida pelo choque.

No seu primeiro trabalho sobre o assunto, Perron (1989) propds um modelo em que o
momento da quebra ¢ previamente conhecido, ou seja, € exdgeno. Esse pressuposto foi
criticado por Zivot e Andrews (1992), que sugeriram um modelo alternativo. Os autores
propuseram a endogeniza¢do da escolha do momento do choque. O método utilizado para
essa escolha foi através da minimizagdo da estatistica t do componente autoregressivo. Zivot
e Andrews (1992) estimaram trés modelos do tipo inovacional. O primeiro com choque
somente no intercepto, o segundo com quebra no intercepto ¢ na tendéncia e o ultimo com
choque apenas na tendéncia. Banerjee (1992), encontra resultados utilizando o modelo
inovacional através de quebras no intercepto ou na tendéncia, onde a escolha do momento do
choque ¢ também obtida através da minimizagdo da estatistica t, do componente
autoregressivo. Ambos os trabalhos assumem que a quebra estrutural ocorre em torno da

hipotese alternativa no momento da derivagao dos resultados assintdticos.

Perron e Vogelsang (1998) formularam um modelo aditivo com quebras no intercepto
e na tendéncia. A escolha do momento do choque, como nos outros artigos, foi feita através
da minimizacdo da estatistica t do componente autoregressivo. O modelo inovacional
também foi utilizado e novamente foi assumido o pressuposto de que os choques ocorrem em

torno da hipotese alternativa.

Os modelos foram estimados assumindo que as séries macroecondmicas possuem

apenas uma quebra estrutural. A data da quebra pode ser denotada conforme descrito no
artigo de Perron e Vogelsang (1998) comoT,*, onde T, <T, e T ¢ o tamanho da amostra. O

modelo aditivo conforme mencionado antes presume que a quebra ocorre instantaneamente e,

portanto, ndo ¢ afetado pela dinamica da série.
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As equagdes desse modelo seguem abaixo:
c Iva!
Yo =+ DU +Y,

Y. =u+p, +6DUtC +7’DTtC +7t2

Yi :ﬂ+ﬂt+7/Dth+Vt3

onde DU’ =1 para (t>Tb°), DT = ( —Tbc) para (t>Tb°). O erro Z; é especificado
como um ARMA (p+1,q), onde A(L)z, =B(L)x, e 1 ¢ um ruido branco. Os parametros &
e ¥ medem a magnitude da possivel quebra estrutural.

O procedimento do teste de raiz unitaria do modelo AO consiste em dois passos. O
primeiro passo envolve a retirada da tendéncia das séries, através da estimativa das equagdes

(22), (23) e (24) por minimos quadrados ordinérios. No segundo passo, a hipotese de raiz

unitaria ¢ testada usando estatistica de teste t € o = 1 nas seguintes regressoes:
vi— k v k VAl

Yi —Z i @ D(Tb )t—j +ay., + Z i GAY +U,

~ i ~i k ~ i

Ytj = dytl—l + Z i=l CiAytJ—i +U,

parat=k + 1, .., T; onde ¥ sdo residuos das regressdes (22), (23) e (24), e D(Tb)zl para
(t=T, +1). De acordo com Perron e Vogelsang (1998), a inclusdo de k+ 1 variaveis dummy
D(Tb )t—i (i =0,...., k) na equacao (25) € necessaria para garantir que a distribui¢do da estatistica

t de a seja invariante a estrutura de correlagdo dos erros. A estatistica t para testar o = 1¢

denotada port, (j,AO, T, k) .

O modelo_inovacional conforme dito antes ¢ melhor aplicado em casos onde ¢ mais
razoavel ver uma quebra ocorrendo ao longo do tempo. O teste de raiz unitria para esse tipo

de modelo pode ser testado conforme o procedimento de Dickey e Fulller (1979).
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As equagdes seguem abaixo:
Yo =4+ + dD(Tb)+ DU, +ay,, + ZCiAyt—i U
y, = s+ B, +dD(T, )+ DU, + DT, +ay,_, + Y .CAY,; +U,

Ve =4+ S +PT +ay, +ZCiAyt—i + U,

A escolha de k ¢ feita através da andlise de significancia do ultimo coeficiente do

parametro de defasagem, onde k — Max = 5. Coeficientes insignificantes a 5% foram

descartados dos modelos. O procedimento de escolha de T, baseia-se na minimizagdo de t,
(j, m, T, k) onde m = AO ou IO. Portanto, a escolha do momento da quebra corresponde a

um determinado instante, que torna mais provavel a rejeicdo da hipdtese nula.

Matematicamente, t_[4,

inf

]=inft, (1), onde g:T% . Portanto, A variar entre 2/T e

(T-1)/ T

Neste trabalho, foi simulada uma quebra a cada ano da amostra (1980: 2006) num
total de 27 anos, tanto para o modelo aditivo quanto para o modelo inovacional. Os
resultados encontrados foram testados a partir dos valores criticos tabulados por Perron e

Vogelsang (1998).

A partir das tabelas 2 e 3 foi possivel concluir a ndo validade da paridade de poder de
compra absoluta para nenhuma das séries de cdmbio real. Kannebley (2003), realizou testes
de raiz unitaria com quebra estrutural no periodo de 1968 a 1994 utilizando procedimentos
semelhantes dos utilizados no presente trabalho encontrando quebras para as séries de
 PPi/ipa e  cPi/ipe nos anos de 1982 e 1987, e 1981 e 1982, respectivamente. Esse autor

também ndo obteve evidéncias que pudessem validar a PPC absoluta. Realmente, nesses

anos, conforme o procedimento utilizado, foram obtidos {, de baixa magnitude, porém

devido a diferen¢a nos periodos de analise foram encontrados periodos de quebras em geral

diferentes dos obtidos por Kannebley.
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. . ; ‘e i/ipa
Analisando as tabela 2 e 3 ¢é possivel perceber que, para a série de I PRUIPE a presenca
de quebras estruturais tanto para o modelo aditivo quanto para o modelo inovacional esta

freqiientemente atrelada ao ano de 1998. Os resultados do teste de raiz unitaria com quebra

cpi/ipc

estrutural sdo mais dispersos na série de I , mas o inicio da década de 80, assim como

encontrado por Kannebley (2003) apresenta na maioria dos modelos um valor da estatistica

t, bastante baixo.

O inicio da década de 80 foi marcada por intensas alteracdes na taxa de cambio real,
devido a intimeras intervengdes de politica monetaria’ caracterizadas por mini e
maxidesvalorizagdes na taxa de cAmbio nominal, o que pode explicar a presenca de quebras

. . ;. cpi/ipc , , .
estruturais principalmente para a série de I' PIIPE No periodo entre 1997 ¢ 1999, também foi
encontrado freqlientemente a presenca de quebras estruturais, desta vez para a série de

i/ipa , . o . . . . . .

r PP Esse periodo de alta instabilidade foi marcado por sucessivas crises internacionais,
como a da Asia e da Russia além de mudanga de regime cambial no Brasil. Parece claro que
cpi/ipc .

as quebras atreladas ao I PP foram provocadas, em geral, por crises preponderantemente
internas, cujo impacto costuma ser maior no IPC do que no IPA. Crises externas, ao
contrario, costumam afetar diretamente o movimento dos bens tradables, que possuem maior

peso no calculo do IPA.

Analisando o grafico 1 € possivel perceber que nesses periodos citados ocorreram
sensiveis mudangas nas séries de cambio real. Podemos perceber através do grafico que as
mudang¢as mais profundas nas duas séries de cdmbio real ocorrem nos meses demarcados
pelas linhas verticais. Os resultados obtidos com os testes de raiz unitaria com quebra
estrutural, presentes nas tabelas 2 e 3 estdo, no geral, em consonancia com os periodos de

alteragdes mais profundas das taxas de cambio real verificadas no grafico.

? Para uma discussido mais detalhada do assunto ver Abreu (1989).
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Tabela 2 — Teste de Raiz Unitaria com Quebra Estrutural I Ppi/

ipa

ANO t, - AO1 t, - AO?2 t, - AO3 t, - 101 t, - 102 t, - 103
1983 -1,93 -1,93 -1,96 -1,99 -1,98 -1,90
1984 -1,96 -2,01 -1,92 -1,85 -1,90 -1,90
1985 -2,23 -2,35 -1,94 -2,18 -2,22 -1,83
1986 -2,11 -2,24 -1,94 -2,03 -2,06 -1,83
1987 -2,52 -2,55 -1,96 -2,39 -2,16 -1,89
1988 -2,58 -2,57 -1,99 -2,49 -2,34 -1,98
1989 -2,30 -2,28 -2,03 -2,17 -2,06 -2,07
1990 -1,74 -1,78 -2,07 -1,87 -1,83 -2,18
1991 -1,74 -1,94 -2,10 -1,50 -1,72 -2,24
1992 -2,04 -2,25 -2,14 -1,91 -2,25 -2,24
1993 -2,03 -2,30 -2,16 -1,93 -2,33 -2,26
1994 -1,91 -1,86 -2,16 -1,76 -1,65 -2,28
1995 -1,79 -1,81 -2,13 -1,66 -1,69 -2,33
1996 -2,23 -2,10 -2,10 -2,16 -2,01 -2,24
1997 -2,86 -2,55 -2,07 -2,88 -2,57 -2,11
1998 -3,38 -3,14 -2,02 -3,40 -3,28 -1,96
1999 -2,71 -2,88 -1,97 -2,96 -3,10 -1,80
2000 -2,46 -2,92 -1,97 -2,31 -2,71 -1,68
2001 -2,06 -2,59 -1,95 -2,04 -2,50 -1,70
2002 -2,07 -2,06 -1,96 -2,04 -1,98 -1,76
2003 -1,58 -1,50 -1,97 -1,45 -1,43 -1,88
Tabela 3 — Teste de Raiz unitaria com Quebra Estrutural P!/ e .
ANO t, - AO 1 t, - AO2 t, - AO3 t, - 101 t, - 102 t, - 103
1983 -2,05 -2,05 -2,53 -2,13 -2,13 -2,01
1984 -2,01 -2,24 -2,51 -1,71 -1,96 -2,21
1985 -1,73 -2,53 -2,42 -1,65 -2,15 -2,10
1986 -1,62 2,77 -2,24 -1,57 -2,10 -1,91
1987 -2,01 -2,90 -2,07 -1,96 -2,05 -1,78
1988 -2,26 -3,00 -1,96 -2,19 -2,28 -1,77
1989 -2,00 -2,53 -1,91 -2,06 -2,21 -1,76
1990 -1,66 -1,79 -1,89 -2,00 -1,95 -1,75
1991 -1,97 -1,99 -1,88 -1,86 -1,72 -1,78
1992 -2,16 -2,19 -1,88 -1,90 -1,88 -1,81
1993 -2,38 -2,37 -1,87 -1,95 -1,97 -1,83
1994 -2,13 -2,10 -1,86 -1,54 -1,49 -1,85
1995 -1,81 -1,80 -1,86 -1,31 -1,25 -1,88
1996 -1,70 -1,59 -1,84 -1,63 -1,48 -1,89
1997 -1,99 -1,75 -1,82 -2,07 -1,94 -1,86
1998 -2,38 -2,24 -1,80 -2,39 -2,57 -1,80
1999 -2,06 -2,26 -1,79 -2,37 -2,63 -1,73
2000 -2,28 -2,90 -1,82 -1,96 -2,56 -1,71
2001 -1,94 -2,83 -1,85 -1,91 -2,58 -1,75
2002 -2,15 -2,64 -1,91 -2,27 -2,20 -1,85
2003 -1,49 -2,09 -1,99 -1,53 -1,56 -2,00
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Grifico 1 — Comportamento das Taxas de Cambio Real entre 1980 e 2006.
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Fonte: Bacen

Notas: RER1: Logaritmo da taxa de cambio real calculada utilizando o indice de pregos ao atacado (IPA) e o producer price
index (PPI). RER2: Logaritmo da taxa de cdmbio real calculada utilizando o indice de pregos ao consumidor (IPC) e o
consumer price index (CPI).

O objetivo da proxima segao ¢ testar a forma absoluta da PPC, através dos recentes
procedimentos de analise de cointegracdo com quebra estrutural. O procedimento utilizado ¢é
o de Gregory e Hansen (1996). Os resultados da analise de cointegracio com quebra
estrutural permitem uma comparacdo com os resultados dos testes de raizes unitarias com
quebra estrutural que cujos resultados indicaram a ndo validade da versao absoluta da PPC.
Os resultados do procedimento de Gregory e Hansen (1996) tornam mais robusta a conclusao
a respeito da validade da PPC absoluta. A andlise de cointegragdo permite verificar se existe

uma relacdo de longo prazo de variaveis nao estacionarias que seja estacionaria.

4.Analise de Cointegracio com Quebra Estrutural
A modelagem de quebras estruturais em processos co-integrados vem sendo muito

estudada nos ultimos anos. O motivo pelo qual os testes de cointegracao padrao como o de

Engle e Granger (1987) e Johansen e Juselius (1988), ndo sdo apropriados para testar
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cointegragdo com mudanca de regime € que esses testes presumem que o vetor de

cointegragado € invariante no tempo.

Utilizando um VAR (vetor auto-regressivo), Seo (1998) deriva um teste LM
(multiplicador de lagrange) para quebras estruturais enquanto que Inoue (1999) deriva um
teste de posto para processos cointegrados com uma quebra. Distintas maneiras a estas
ultimas foram desenvolvidas para modelar processos co-integrados com quebra estrutural,
como o caso da estimag¢do recursiva utilizada por Hansen e Johansen (1993) e a combinagao
de cointegragdo com processos markovianos formulada por Kolzig (1996). Hansen (1999)
deriva uma estatistica por maximo verossimilhanca que assintoticamente se distribui como
uma distribuicdo qui-quadrada, para testar quebras estruturais para pontos conhecidos do
tempo. O autor analisa a estrutura a termo da taxa de juros americana e encontra evidéncias
de existéncia de mudanga de regime que coincidem com a mudanga de politica econdmica do

banco central americano em setembro de 1979 e outubro de 1982.

No contexto de séries temporais univariadas, um dos principais artigos sobre quebras
estruturais ¢ o de Perron (1989). O autor propde trés modelos: o primeiro, modelo A, ¢ o
crash model onde a quebra ocorre no intercepto. O modelo B é conhecido como changing
growth model, que descreve mudanga na tendéncia da série. Por tltimo o modelo C, ¢ uma
unido dos modelos A ¢ B, ou seja, a quebra estrutural ¢ modelada para ocorrer tanto no

intercepto como na tendéncia.

Johansen (2000) demonstra como a tradicional analise de cointegrag¢do pode ser usada
para identificar possiveis tipos de quebras estruturais. O autor propds uma generalizacdo do
modelo de quebra na tendéncia e intercepto, modelo C, de Perron (1989), no contexto de
séries temporais multivariadas. O autor mostra como a andlise tradicional de cointegracao
pode ser usada para identificar alguns tipos de quebra estrutural, embora existam algumas
diferengas conceituais como a necessidade de gerar uma nova tabela de resultados
assintoticos. Johansen (2000) demonstra que a partir desse aparato tedrico € possivel
identificar e testar mudangas na tendéncia presente nos vetores de cointegracao. Contudo,
para usar esse tipo de andlise tradicional, segundo o autor ¢ necessario excluir as observagdes

posteriores a quebra (previamente conhecida), através de dummies de impulso. O numero de
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dummies corresponde ao numero de defasagens do sistema e a inclusdo dessas dummies

implica na redug¢ao da amostra.

Um segundo artigo bastante importante nessa recente literatura ¢ o de Lutkepohl
Saikkeonen e Trenkler (2003). Os autores sugerem um procedimento de andlise de
cointegragdo com presenga de quebra estrutural em dois estagios. Os coeficientes da parte
determinista sdo estimados no primeiro passo e, no segundo, ¢ feita uma tradicional analise
de cointegracdo da série sem tendéncia através do primeiro estagio segundo as equagdes (30)
e (31) abaixo. Entretanto, os autores consideram apenas o teste no posto do vetor de
cointegragdo € nao mostram como impor restri¢do no sistema para testar diferentes tipos de

quebra. Assim:
Yy = 4y + pt+d, + X (30)

parat =1, .., T; onde y, e w (i = 0,1) sdo os coeficientes de intercepto e tendéncia
respectivamente, 6 ¢ Nx1 ¢ desconhecido e d, ¢ uma varidvel dummy. d, =0 para t<T, e
d, =1 para t>T,, sendo T, o momento da quebra, previamente conhecido. Os autores

assumem que existe apenas uma quebra estrutural e que x; ¢ um erro ndo observado, que
assume a forma de um VAR (p), podendo ser representado por um modelo de correcdo de

erro tal como segue:

AX =TIX_, + ) "ITAX,; +¢, €2y
onde IT e T,(j=1,....,p—1) sio NXN e & ~N(0,Q).

Quintos (1993) introduz um teste de estabilidade do posto do vetor de cointegragdo ao
longo do tempo. O modelo utilizado ¢ um VAR com variaveis I(1). A inferéncia sobre as
quebras ¢ conduzida de acordo com um modelo de corre¢do de erro. A intui¢do do teste € que
mudangas no posto implicam instabilidade nos pardmetros € ndo o contrario, ou seja, uma
mudanga no posto ¢ condi¢do necessaria e suficiente para gerar instabilidade nos parametros.
A estatistica do teste de Quintos ¢ basicamente a soma ponderada da estatistica do trago dada

por Johansen (1988). Um dos problemas desse teste, muito comum nos procedimentos
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citados até agora, ¢ a necessidade de se conhecer o momento da quebra. Portanto, isso

implica que a quebra deva ser considerada exdgena.

Os testes de cointegragdo com quebra estrutural deste trabalho serdo realizados com
base no artigo de Gregory e Hansen(1996). Nesse trabalho, os autores preocupam-se com um
modelo geral de teste, onde o vetor de cointegragdo muda em um determinado periodo da
amostra. O teste desenvolvido pelos autores acima ¢ considerado uma extensao do teste
ADF, podendo ser visto como a versao multivariada do teste de Zivot e Andrews (1992). Um

dos atrativos desse teste ¢ que permite testar mudangas de regime no intercepto e tendéncia.

Segundo os autores, a existéncia de quebras estruturais pode levar a conclusdes
erroneas em torno da aceitacdao da hipotese nula de ndo cointegragdo e, portanto, inexisténcia

de qualquer tipo de relacdo de longo prazo entre variaveis I(1).

Seja Y, =(Y,,,Y, ) onde Y,, é um escalar e Y,, um vetor de dimensdo m.

O modelo descrito pela equacdo (32) ¢ o modelo de cointegragdo padrdo. Ou seja:

Y, =pu+a'Y, +¢, (32)
parat=1,...n,onde Y, ¢I(1)e & é1(0).

Os parametros i ¢ a do modelo descrevem um hiperplano de m dimensdes que ¢ a
tendéncia do vetor Y,ao longo do tempo. Considerando que, em muitos casos, o modelo
acima serve para capturar uma relacdo de longo prazo, deve-se considerar que 4 e o sdo

constantes no tempo. Porém, em muitas aplica¢des, como a do presente trabalho, ¢ desejavel
que essa relacdo de longo prazo dure apenas um determinado periodo t e que depois uma
nova relagcdo passe a ser verdadeira. Um dos grandes diferenciais do artigo de Gregory e
Hansen (1996) em relacdo aos demais ¢ que o instante da quebra estrutural ¢ tratado como
uma variavel desconhecida. Seguindo a notagdo do artigo, a modelagem das quebras foi feita

utilizando a variavel dummy abaixo:

@=0 se ts[nr]
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p=1set> [n z']
onde 7 ¢ (0,1) e é desconhecido.

Basicamente, existe a possibilidade de ocorréncia de trés formas de mudanga
estrutural. A primeira, modelo (C, logo abaixo), descreve uma mudanca apenas no intercepto

M, , conforme abaixo:

Modelo (C) Yy, = i + o, + 0" Yy + &, (33)

Portanto, x, representa o intercepto antes da incidéncia da quebra e 1, € a variagdo do

intercepto no instante do choque.

O modelo (C/T) ¢ uma segunda alternativa proposta por Gregory e Hansen (1996).

Nesse modelo ¢ introduzida uma variavel de tendéncia. Assim:
Modelo (C/T) : Y, = p, + i, 0, + ft+a' Y, + ¢, para t=1,....n (34)

Ao contrario dos modelos anteriores uma terceira possibilidade de mudanga estrutural
permite mudangas no proprio vetor de cointegragdo, especificamente na tendéncia deste,

conforme o modelo (C/S) abaixo:

Modelo (C/S) : Y, = i, + 1, ,, -1—051TY2t +a2TY2t(ptT +¢&, para t=1,...n (35)

Nesse caso, u;, € 4, tem o mesmo significado que no modelo (C), «, € o coeficiente

de tendéncia antes da quebra e «, representa a variagdo no coeficiente de tendéncia.

O método para testar a hipotese nula de ndo cointegracdo ¢ baseado no vetor de
residuos. A relagdo de cointegracdo ¢ estimada por OLS e um teste de raiz unitéria € aplicado
nos residuos. A metodologia para aplicacdo desses testes ¢ baseada na seguinte forma: para

cada valor que T assumir, estima-se um dos modelos (C, C/T ou C/S) por OLS obtendo a
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. . , ' . , . .
estimativa do vetor de residuos €', . O subscrito T no vetor de residuos significa que este
. 1. , . ~ 1
varia segundo o valor de 1. O Gltimo passo é a realizagio de um teste ADF sobre A&,

'
contra €_;,.

A estatistica do teste ADF sera a estatistica t sobre a variavel &', ;,, descrita por
ADF (T ) Portanto, assim como nos artigos de Phillips € Vogelsang (1998) e no de Zivot e
Andrews (1992), a estatistica de interesse serd o menor valor de ADF (T ) , para todos os

valores de 7 .

O menor valor de ADF (T )é interessante para ser examinado nesse caso, pois

constitui uma evidéncia contra a hipotese de ndo cointegracdo. Essa estatistica pode ser

descrita como ADF* = inf tET ADF (T ) .

Portanto, a metodologia de Gregory e Hansen (1996) serd aplicada ao contexto da

abordagem de paridade de poder de compra. O teste serd feito para o periodo de 1983 a 2003
para dois grupos de variaveis, o primeiro para [e,(pipc — p ¥ )] , € 0 segundo serd composto
i i , . n . . ipc , ..
por [e,(p'pa — p* )], onde & ¢ a logaritmo da taxa de cAmbio nominal, P P ¢ o indice de
. ipa , , . cpi , . .
prego ao consumidor, [ P% ¢ o indice de preco por atacado, P P ¢ o consumer price index
%Ppi , ..
e P ¢ o producer price index.

Existe também a possibilidade de que choques na taxa de cdmbio nominal provoquem
um reajuste no indice de precos domésticos, principalmente no indice de pregos por atacado,
que ¢ mais sensivel a esses choques por possuir em sua cesta de mercadoria um maior
numero de bens tradables. Um exemplo disso € o que ocorreu na economia brasileira, no ano

de 2002, onde devido a uma forte desvalorizacdo cambial, ocorreu um reajuste natural nos

indices de pregos, principalmente nos de atacado.
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Portanto, neste ponto do trabalho, foi necessaria a realizagdo de testes de causalidade
entre[Ae] e [(Apipc — Ap *! )] e [Ae] e [(Apipa — Ap *™ )] . Foram realizados testes de

causalidade no sentido de Granger (1987) entre as varidveis acima para amostra completa,
1980 a 2006. Para tal teste foi escolhida uma defasagem igual a dez, a defasagem mais baixa
que tornava estatistica Q de Ljung—Box suficientemente baixa para ndo indicar correlagdo

entre os residuos. Os resultados sdo apresentados na tabela 4.

Tabela 4 — Teste de Causalidade no Sentido Granger entre Variacio da Taxa de
Cambio e Diferencial de Indice de Precos (1980 — 2006).

Hipotese Nula Numero | Estatistica F | Probabilidade
de Obs
[(Apipc — Ap *P ) ndo Granger causa |A€] 97 0,5640 0,8381
(Ap™ — Ap *™ )| ndo Granger causa [Ae 97 0,4646 0,9077
Ale] ndo Granger causa (ApipC — Ap ** ) 97 1,1392 0,3447
A[e] nfio Granger causa (Apipa —Ap *ppi) 97 1,2181 0,2927

Os resultados do teste de causalidade de Granger (1987) da tabela 4 indicaram que as
defasagens da varidvel de diferencial de pregos interno e externo para essa amostra nao
explicam as variagdes na taxa de cadmbio e a reciproca também ¢ verdadeira. Portanto, ndo foi

possivel determinar nenhuma relagao de causalidade no sentido de Granger (1987).

Os resultados da andlise de cointegragdo indicaram que o vetor de cointegragdo para
as trés amostras ¢ significativo apenas para a equacdo da taxa de cambio. Pastore e Pinnotti
(1995) também determinam a taxa de cdmbio como variavel dependente na realizacdo desse
mesmo teste de cointegragdo, para o periodo compreendido entre 1959 e 1996. Portanto,
embora ndo exista uma evidéncia empirica que a taxa de cdmbio deva ser utilizada como a
variavel endogena no modelo, a literatura de PPC vem utilizando essa variavel como tal e

assim sera feito nesse trabalho.

Finalizando, os modelos ( C ), (C/T ) e ( C/S ) foram estimados, onde a variavel Y,,,
conforme determinado acima serd a taxa de cimbio nominal e Y,, serd o diferencial de

precos. Portanto, para cada modelo e para cada valor de 7 , foram estimadas duas equacdes,

a primeira utilizando o diferencial de precos dos indices por atacado respectivamente de
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Brasil e EUA e a segunda utilizando o diferencial de precos dos indices de pregos ao
consumidor de Brasil e EUA. A varidvel dummy ¢, assumiu o valor 1, para cada ano entre

1983 e 2003. Conforme dito antes, a escolha do momento da quebra correspondeu a um

determinado instante, que tornasse mais provavel a rejeicao da hipdtese nula, ou seja, quando

ADF (T ) atingisse seu valor minimo. Os resultados presentes na tabela 5 foram testados a

partir dos valores criticos tabulados por Gregory ¢ Hansen (1996).

Através da tabela 5, pode se perceber que as quebras estdo concentradas
principalmente nos anos de 1983 e 2003. Os resultados da estatistica ADF* ndo sdo
suficientemente baixos, utilizando os valores criticos de Hansen e Gregory (1996), para
rejeitar a hipdtese nula de ndo cointegragdo. Portanto, pode-se afirmar através dos resultados
da tabela 5, que a versdo da paridade de poder de compra absoluta ndo ¢ vélida para o
periodo entre 1980 e 2006. Percebe-se claramente, no grafico 1, que entre o ano de 2002 e
2003 ocorre uma grande oscilagdo tanto da taxa de cdmbio como do diferencial de precos do
IPA e PPI, causada por especulacdes atreladas a concorréncia presidencial ocorrida em 2002.
O ano de 1983 também ¢ outro periodo de ocorréncia de quebras. O inicio da década de 80
foi marcado por inlimeras desvalorizagdes cambiais principalmente a maxi desvalorizagao

ocorrida em 1982 realizada pelo Banco Central.

5. Consideracdes Finais

Os resultados dos testes de raiz unitdria e de cointegracdo com quebra estrutural,
realizados ao longo deste trabalho, revelaram na maior parte dos casos a ndo validade da
versdo absoluta da paridade de poder de compra que postula que no longo prazo,
considerando que nao existem custos de transagdo e que os bens sao homogéneos, o valor da
moeda de um pais ¢ completamente determinado pela razdo entre o pre¢o doméstico € o

preco externo.

A teoria da paridade de poder de compra absoluta também foi rejeitada em outros
trabalhos além deste. Zini e Cati (1993), testaram a estacionariedade da taxa de cambio real

no periodo entre 1855 e 1990, obtendo resultados a favor da existéncia de uma raiz unitria
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nesta série o que invalida a PPC absoluta. Rossi (1991) utilizando o teste de cointegracio de
Engle e Granger (1987) testou a PPC absoluta no periodo entre 1980 e 1988, nao
encontrando resultados favoraveis a aceitacdo dessa teoria. Margal, Pereira e Canuto (2000)
testaram e rejeitaram a PPC absoluta entre 1980 e 1994, utilizando o procedimento de
Johansen (1988), pois ndo encontraram nenhum vetor de cointegracdo. Finalmente,
Kannebley (2003) também rejeitou a versao absoluta da PPC utilizando o procedimento de

teste de raiz unitaria com quebra estrutural de Perron e Vogelsang (1992).

Os resultados do teste de raiz unitdria com quebra foram desfavoraveis a teoria da
PPC absoluta tanto para o modelo aditivo como para o inovacional independente do indice de
preco utilizado. E interessante notar que os anos do comeco da década de 80 e o ano de 1998
foram os periodos que tiveram com maior freqii€éncia baixa estatistica t nas estimativas . A
razdo disso € que o comec¢o da década de oitenta e 0o ano de 1998 foram marcados por
intensas oscilagdes nas varidveis macroeconomicas do pais. Por ultimo, foi realizado o teste
de cointegracdo com quebra estrutural utilizando-se a metodologia de Gregory e Hansen
(1996). Os resultados dos testes nao foram suficientemente baixos, utilizando os valores
criticos de Gregory e Hansen (1996), para rejeitar a hipdtese nula de ndo cointegragdo. A
conclusdo foi de que ndo foi possivel aceitar a validade da paridade de poder de compra

absoluta entre 1980 e 2006.

O teste de cointegragao com quebra estrutural aplicado neste trabalho ¢ inovador além
de ser um dos Unicos na literatura que desenvolve um modelo que trata o momento da quebra
estrutural como desconhecido permitindo tirar conclusdes importantes a respeito da validade
da PPC absoluta. Gregory ¢ Hansen (1996), admitem que o teste por eles desenvolvidos falha
na questdo da eficiéncia. Seria importante em trabalhos futuros sobre PPC testa-la a partir
dos recentes testes de cointegracdo com quebra que utilizam a metodologia de estimagdo por

maximo verossimilhanca proposta por Johansen e Juselius (1988).
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Tabela 5 - Teste de Cointegracio com Quebra Estrutural

Ano le,(pipa PP )J le’ (pipc _ p ¥ )J
ADF(t)-C | ADF(t)—C/T | ADF(t)— | ADF(t)-C | ADF(t)— | ADF(1)-
C/S C/T C/S

1983 -3,1818 -3,1425 -3,139 -1,9854 -2,3105 -1,965
1984 -3,1323 -3,0883 -3,3217 -2,1192 -2,1205 -2,0111
1985 -3,0373 -2,9903 -3,3634 -1,976 -2,0407 -2,0003
1986 -2,9965 -2,9494 -3,392 -1,8837 -1,8315 -2,1244
1987 -3,0504 -3,0002 -3,3854 -1,861 -1,7436 -2,0988
1988 -3,0947 -3,0609 -3,3307 -1,8855 -1,725 -2,1242
1989 -3,0841 -3,0761 -3,1654 -1,8955 -1,7065 -2,0411
1990 -2,891 -2,8796 -2,8894 -1,7883 -1,6318 -1,7848
1991 -3,1272 -3,0931 -3,1163 -2,2922 -1,7145 -2,2629
1992 -3,103 -3,0519 -3,163 -1,8718 -1,7395 -1,8569
1993 -3,0005 -2,9586 -3,0544 -1,8738 -1,8176 -1,9005
1994 -3,0291 -2,9816 -3,0417 -1,8682 -1,9244 -2,6016
1995 -3,0229 -2,9795 -3,0275 -1,8752 -1,8699 -2,3068
1996 -3,0003 -2,971 -2,978 -1,9535 -1,6906 -1,9903
1997 -3,0313 -3,071 -3,0227 -2,094 -1,6405 -2,0278
1998 -3,0666 -3,3083 -3,1614 -2,2795 -1,7541 -2,1909
1999 -2,9697 -3,4111 -3,2144 -2,1944 -1,874 -2,1956
2000 -3,0262 -3,2938 -3,3764 -2,4158 -1,9261 -2,5067
2001 -2,967 -3,0505 -3,4159 -2,2342 -1,8056 -2,5484
2002 -2,9945 -2,974 -3,3432 -2,1324 -1,7072 -2,6606
2003 -3,1558 -3,5169 -3,2031 -2,4188 -1,9698 -2,8299
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