A instabilidade dos parametros nas
equacoes de exportacao brasileiras*
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Este artigo trata da estimagdo de equagdes de exportagdo em um arcabougo de mecanismo de
corregdo de erros. Damos afengdo especial a um possivel problema de instabilidade dos
pardmetros, resultante da mudanca no regime de politica comercial induzida pelas medidas de
promogdo de exportagdes adotadas durante o periodo de meados ao final dos anos 60. Sdo
estimados modelos de coeficientes fixos e, parainvestigar a questdo da mudanga nos pardmetros,
utilizados o filtro de Kalman, em suas formas cldssica ¢ bayesiana, ¢ a técnica de switching
regressions.

1 - Introducao

O comércio exterior tem sido uma preocupagio central da politica econbmica
brasileira durante os iltimos 10 anos. A crise da divida em 1982 deu origem a
necessidade de obter um expressivo saldo comercial para compensar o déficit na
conta corrente. Como os empréstimos externos tornaram-se indisponiveis repentina-
mente, a inica maneira de manter o pagamento dos juros sobre a divida externa ¢
assegurar o {luxo de importagdes era incrementar macigamente as exportagoes.

Esses problemas severos de balango de pagamentos motivaram vérias tentativas
de estimacdo de equagbes de comércio para anilise de politica econdmica. No
entanto, todo esse trabalho empirico coincide nas suposigoes de estacionaridade e
parametros constantes. A preocupagio principal deste artigo consiste em que essas
suposigdes podem ser inapropriadas neste contexto, propondo-se, portanto, a inves-
tigar esse problema utilizando técnicas que tratam de séries nio-estaciondrias e
coeficientes varidveis no tempo.

A literatura € bastante inadequada no que diz respeito a questao da estabilidade
dos coeficientes das equagbes de comércio exterior brasileiras. Na maior parte dos
casos essa questao € mencionada, mas o tratamento dado nio vai além da aplicagio
de testes de estabilidade estrutural. Independentemente do resultado de tais testes,
€ssa questdo nao é examinada com maior profundidade.
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Como Goldstein e Khan (1985) notaram ao discutir equagdes de comércio:

“Changes in the basic relationship can either be gradual or sudden, and in either
casc the resulting parameters wilt be biased and inconsistent if allowance is not
made for the shifis. There are in fact good reasons for expecting that trade
relationships are subject to both types of changes. Gradual changes in the
elasticitics can come about as the pattern of trade changes during the process
of econcmic development or as the result of changes in government trade
policies. Sudden shocks such as changes in the exchange rate or exchange rate
regime, or large oil price increases can also fundamentally alter the basic
demand and supply relationships.”

Em um arcabougo mais geral, Lucas (1976) também argumentou que, como 0s
agentes tém expectativas racionais, os pardmetros podem nio permanecer constan-
tes nas relagdes econométricas depois de mudangas no regime de politica. Adicional-
mente, a instabilidade dos pardmetros pode ser esperada também como resultado
do “efeito-guantum” {Orcutt (1950)] ou de problemas de agregacio.

Devido as amplas mudangas na estrutura do comércio exterior brasileiro e as
profundas modificagbes na politica comercial durante as trés dltimas décadas, as
equagoes de comércio exterior brasileiras poderiam estar particularmente sujeitas a
instabilidade de pardmetros.

As exportagdes brasileiras, que anteriormente se concentravam no café, estio
agora baseadas em bens manufaturados e semimanufaturados. O processo de
substitui¢ao de importagdes redefiniu completamente o perfil da estrutura industrial.
Dois importantes planos de substituigio de importagdes — Plano de Metas ¢ I1 PND
— foram particularmente relevantes no encorajamento da substituigio de
importagdes em novas indastrias, especialmente nos setores de bens intermedisrios
e bens de capital. Além disso, esse processo de substituigio de importagdes também
contribuiu para alterar a composigdo das importagdes, reduzindo substancialmente
a parcela de bens de consumo.

A politica cambial mudou de um sistema de taxa Gnica para um sistema de taxas
miiltiplas ¢ vice-versa. De tempos em tempos, foram impostos controles diretos e
custos adicionais sobre as importagoes. Ocorreram também mudangas substanciais
na politica tariféria ¢ foi introduzido um sistema bastante generoso de incentivos is
exportagoes.

A suposigdo de estacionaridade fraca, ou seja, de que primeiro e segundo momen-
tos de uma série temporal ndo variam com o tempo, teve um papel importante no
desenvolvimento de métodos econométricos cldssicos. Posteriormente, analistas de
séries temporais chamaram a atengdo para tipos de tendéncias, na média ¢ na
varidncia, e Box ¢ Jenkins (1970) popularizaram o enfoque de diferenciagio de uma
série para reduzi-la i estacionaridade. Tal série € definida como estacionsria apés a
diferenciagio (difference-stationary) ou integrada. Equivalentemente, podemos afir-
mar que seu operador auto-regressivo contém uma ou mais raizes unitarias. Box e
Jenkins apresentaram métodos de julgamento informal para determinar o grau de
diferenciagdo requerido, ou seja, a ordem de integragio ou ntimero de raizes
unitarias. Somente mais tarde foram desenvolvidos testes de hipéteses formais
[Fuller (1976}]. Embora seja possivel tornar estacionaria uma séric ao tomar sua
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primeira diferenga, esse enfoque implica a perda de todas as propriedades de longo
prazo do modelo.

Nos trabalhos anteriores sobre o comércio exterior brasileiro, a estacionaridade
sempre foi considerada garantida, por hipétese. Nao foi feita nenhuma tentativa de
testar a presenga de raizes unitirias nos dados. A luz dos resultados obtidos por
Nelson e Plosser (1982), revelando a presenga de raizes unitrias em varias séries
temporais econOmicas, parece inadequado tratar essa questdo através de uma
suposigdo. De fato, ha muito tempo Granger (1966) proporcionou evidéncias sobre
ainadequagdo de assumir estacionaridade ao lidar com séries temporais econdmicas.
A “forma espectral tipica” observada nessas séries, com altos valores a baixas
freqiténcias, é uma indicagio do quanto sao importantes as tendéncias nesse tipo de
série.

Portanto, a abordagem adotada neste artigo consiste em testar inicialmente a
presenca de raizes unitirias e co-integragao e, em seguida, utilizar o método de
corregao de erros para modelar os dados. A vantagem de usar um mecanismo de
corre¢ao de erros (ECM) esté baseada no fato de a teoria econdmica ser usada para
estabelecer somente arelagio de longo prazo entre as varidveis, enquanto a dindmica
de curto prazo € determinada pelos dados. Um enfoque “do geral para o particular”
€ adotado para lidar com a questdo da dindmica. Comegamos com uma estrutura
dindmica bastante geral e testamos restrigdes sucessivas que sdo aceitdveis pelos
dados e economicamente significativas para obter uma dinimica mais simples.

A questao de como tratar com a dindmica, especialmente quando sao usados
dados trimestrais, € também um problema comum quando se considera o trabalho
empirico sobre equagdes de comércio exterior brasileiras. Nenhum dos trabalhos
existentes emprega algo mais complexo do que o modelo de ajustamento parcial
simples. O uso de um mecanismo de corregio de erros e do enfoque “do geral para
o particular”, mencionado acima, ¢ dtil também para superar esse problema.

O principal objetivo deste artigo é, portanto, a estimacao e analise de modelos de
equagbes de exportagio que consideram as questoes da ndo-estacionaridade e da
instabilidade dos parametros. Vamos nos concentrar em modelos de exportagoes
industriais que so estimados utilizando dados anuais e trimestrais [Portugal (1992)].

Além desta introdugio, o artigo contém trés segdes. Na proxima, apresentamos
as estimagdes do modelo de coeficientes fixos utilizando um mecanismo de corregao
de erros. Na terceira segao sio introduzidos os modelos de pardmetros varidveis no
tempo ¢ a scgao final apresenta algumas conclusdes ¢ observagoes.

2 - Modelos de parimetros fixos

Nesta segdo apresentamos as estimativas de pardmetros fixos para as equagbes de
ofertae demanda das exportagdes industriais. As estimagdes sao conduzidas utilizan-
do minimos quadrados em dois estagios (2SLS). Os métodos de informagio com-
pleta, como minimos quadrados em trés estigios (351.5) e maxima verossimilhanga
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com informagao completa (FIML), sdo normalmente preferidos por gerarem es-
timadores assintoticamente cficientes, sob a suposigao de que o modelo esta
especificado adequadamente. Se o modelo ndo estiver correto, esses métodos podem
conduzir a estimativas inconsistentes, que podem ser transferidas de uma equagio
para o restante do sistema. J4 que ndo hd consenso sobre a especificagio exata do
modelo, optamos por usar 2SLS para restringir o cfeito do erro de especificagio
sobre a equagio em consideragio.

Embora a participagao brasileira nas exportagdes mundiais nao seja muito grande,
tornou-se usual na literatura estimar um modelo de equagdes simultineas. Argumen-
ta-se que, como tal participagio vem crescendo, o uso de um modelo de duas
equagoes torna-se cada vez mais apropriado. Supde-se que a oferta de exportagdes
seja fungdo da taxa de cimbio real e do nivel de utilizagao de capacidade na
economia, enquanto a equagdo de demanda inclui a renda mundial e os precos
relativos como varidveis explicativas. Sao feitas estimativas para as exportagdes
industriais usando dados anuais ¢ trimestrais. Uma descrigio das varidveis e fontes
utilizadas pode ser encontrada no Apéndice.

Comecamos pelo teste da ordem de integragdo de cada uma das varisveis a serem
usadas. Os testes de Durbin-Watson {(DW), Dickey ¢ Fuller (DF), Dickey e Fuller
Ampliado (ADF) e Phillips ¢ Perron (PP) sio implementados nas trés versdes
possiveis. Por limitagdes de espago, o DF ¢ o ADF sao apresentados somente na
versao que inclui a constante, enquanto o teste PP apresentado € calculado a partir
de uma regressao auxiliar com uma constante ¢ com tendéncia.2 No caso dos dados
trimestrais, implementamos também o teste de integragdo sazonal proposto por
Hylleberg et alii (1990).

Seguimos o método de Engle ¢ Granger (1987), estimando inicialmente a
regressao co-integrada para obter as clasticidades de longo prazo e, a seguir,
utilizando os residuos no mecanismo de correcao de erros. Uma abordagem “do
geral para o particular” é adotada para modelar a dindmica de curto prazo.
Comecamos pela estimagio do ECM com uma estrutura dindmica bastante geral,

que foi entao restrita para se obter uma especificagiio mais parcimoniosa.

Embora a representagio da correcio de erros seja atualmente lugar-comum
quando se trabalha com modelos de equacao tinica, a extensio para sistemas de
equagdes também encontra respaldo na literatura {Hendry (1988) e Davidson e Hall
(1991)]. Sabe-se que o método de Engle e Granger nao ¢ totalmente satisfatério, ja
que a omissdo da dindmica no primeiro passo pode causar pequeno viés amostral e
somente permite um vetor de co-integragao. Apesar disso, como um dos objetivos
deste artigo consiste em estimar modelos de pardmetros varidveis no tempo,

1 O usode 25LS também simplifica problemas relacionados & préxima se¢do deste artigo, jd que a
estimagio de modelos de parSmetros varidveis no tempo pode ser mais facilmente realizada neste
arcabougo.

2 Para obter o corte na defasagem (truncarion lag) para os testes de raizes unitdrias comegamos
com quatro defasagens, que foram reduzidas sucessivamente, até que a vltima defasagem fosse sig-
nificativa.
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decidimos manter o método de Engle e Granger porque ¢ mais facil estendé-lo
naquela diregdo.

2.1 - Estimativas com dados anuais

Nas estimativas apresentadas abaixo utilizamos dados anuais para as exportagdes
industriais no periodo 1950/88. Os problemas para a obtencao de uma série tio longa
de dados sdo consideraveis e deve-se esclarecer que os dados disponiveis nao séo
completamente satisfatérios. Os detalhes sobre os procedimentos de construgio das
séries, suas fontes e nomes podem ser encontrados no Apéndice*

Os testes de raiz unitdria para as séries de dados anuais sao aprescntados na
Tabela 1. Os valores criticos para os testes podem ser encontrados em Fuller (1976),
Sargan e Bhargava (1983) ¢ MacKinnon (1991). Todos os testes apontam na mesma
direcdo. As variaveis em nivel sdo I(1), enquanto as diferengas sao {0).

As equagoes (1s) e (1d) sao, respectivamente, as equagoes de oferta e demanda
co-integradas. Todos os coeficientes tém o sinal correto e 530 significativos ao nivel
de 5%. Além disso, os testes de raiz unitdria mostram que as variaveis co-integram,
j4 que os residuos sao 1(0).

A elasticidade-prego da demanda ¢ bastante alta, confirmando parcialmente a
hipétese de que as exportagdes brasileiras nao afetam os pregos internacionais
[Braga ¢ Markwald (1983)]. Portanto, um modelo simultaneo nao € realmente
necessario quando se considera a estimagdo da equagdo de oferta. Sua estimacio
através de OLS gera coeficientes muito proximo aqueles das estimagoes 2SLS. As
estimagdes OLS para o prego ¢ a utilizagio de capacidade foram, respectivamente,
235 ¢ -5,19. A principal vantagem da abordagem por modelo simultanco consiste,
portanto, em obter uma estimativa para a elasticidade-renda da demanda.b

Quanto i equagio de oferta, a observagio mais importante refere-se ao alto valor
da elasticidade da utilizagio de capacidade. Isso indica uma substancial flexibilidade
de deslocamento entre os mercados cxterno ¢ doméstico. Essa caracteristica ¢

3 Uma abordagem mais adequada encontra-se no método de Johansen, proposto por Johansen
(1988) e Johansen e Juselius (1990). Uma aplicagio do método de Johansen para a demanda por
importagocs brasileira pode ser encontrada em Portugal (1992},

4  Asestimagoes desta segdo foram implementadas usando Microfit 3.0, RATS 3.11 e PC-Give 6.01.
Para facilitar a compreensio dos nomes das varidveis, note que I significa o logaritmo natural, Aaprimeira
diferenca, rer a taxa de cimbio real, gx o indice de guanturm de exportagio, 4 o nivel de utilizagdo da
capacidade, rp os precos relativos e yw a renda mundial. As letras @ ou ¢ no final do nome da varidvel
denotam, respectivamente, dados anuais ou trimestrais.

5 De fato, o teste PP para a equacio de oferta mostra resultade marginalmente menor do que o
valor critico de -2,93.

& Utilizamos como instrumentos todas as varidveis exégenas, incluindo a constante. O prego de
exportacao foi excluido de varidveis como lrer5a e Irpda quando essas foram utilizadas como instrumen-
{08, PaTa ASSegUIAr que somente as varidveis exdgenas fossem usadas.
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TABELA 1

Testes de raiz unitiria

DW DF ADF PP
Iqx2a 0,036 0,267 2,123 0,37 i)
Irer5a 0,180 2,044 -1,663 2,08 (1)
hi12a 0,549 2,246 -2,805 2,34 i)
Irpda 0,535 -2,143 -1,937 2,39 )
lyw3a 0,021 1,952 0,479 0,72 11)
Algx2a 1,666 -5,121 4,259 -5,24 1(0)
AlrerSa 2,249 7,270 -5,580 7,64 1(0)
Alu12a 1,747 -5,340 -4,748 -5,40 10)
Alrpda 2,069 6,864 -5,806 7,40 10)
Alyw3a 0,709 -3,754 3,214 -3,81 i(0)

bastante atil durante periodos de recessfo, j& que as firmas podem evitar um cendrio
pior através do acréscimo das vendas ao exterior.

As equagoes (2s) ¢ (2d) consistem nos mecanismos de correcao de erros, es-
timados através do uso do vetor de correcao de erros dado pelas regressaes co-
integradas. Os resultados parecem razoaveis. Todas as varidveis tém o sinal esperado,
embora algumas delas scjam significantes somente aos niveis de 10 ou 15%. Ostestes
do multiplicador de Lagrange, de White ¢ o de Reset, implementados para as
equacdes de oferta ¢ demanda, indicam que nao ha correlagao serial, heterocedas-
tictdade ou problemas de erro de especificagdo. A performance da equagio de oferta
em ftermos de previsio é muito boa, porém com pequena raiz do erro quadratico
médio (RMSE). O mesmo nio sc pode dizer com relagdo a equagio de demanda,
pois os resultados obtidos ndo foram tao bons. Embora o teste T nas previsoes
individuais nao seja significante a 5%, os erros sio substanciais, gerando uma grande
RMSE. Como todos os erros das previsdes sao negativos, parece apropriado um
ajuste na constante.”

O ajuste em ambas as equagdes, medido pelo R?, é relativamente pequeno. Por
um lado, isso nédo chega a surpreender, ja que estamos lidando com varigveis 0).
Por outro, a parcela das exportacdes industriais nas exportacdes totais nao era muito

7 Cletivamentc, a equagao de demanda para as exportagdes industriais apresenta pequenos erros
de previsdo, que tém o mesmo sinal. Isso pode ser tomado como uma indicacho de que a conslante estd
mudando. Os resultados a serem apresentados posteriormente neste artigo, usando um modelo
bayesiano de parimetros varidveis no tempo, parecem dar algum suporte 4 idéia de que o termo constante
estd variando. Esse resultado pressupde que a série em questdo €, na verdade, f(2) ¢, nao, /(1), como
encontramos anteriormente.
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EQ (1s)

Estimacdo de lqx2a por 25LS
Periodo amostral: 1950/85

Varidvel Coef. Erro-padrao Valor de ¢
const. 14,5953 8,4899 1,7191
frerSay 2,4849 02228 11,1602
fu12a; -5,1638 1,8650 -2,7689
R? = 0,7914 o = 0,55873 F(2,33) = 62,6061 DW = 06554
DF = -2,657 ADF = -2,801 PP = -2,87

EQ (1d)
Estimacdo de 1qx2a por 2SLS
Perfodo amostral: 1950/85

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de ¢
const, 11,1520 4,0841 2,7306
Irp4a; -3,8869 09102 -4,2702
fyw3ay 2,4827 0,1695 14,6471
R® = 0,8590 a = 0,45933 F{2,33) = 100,5474 DW = 10073
DF = -4,260 ADF = -2,833 PP = -4,40

alta no inicio da amostra. Portanto, é possivel que outros fatores nao considerados
nas equagdes fossem relevantes. Além disso, a interpretagio usual do R? como a
proporgao da variagdo total na varidvel dependente explicada pelas varidveis
exégenas nao se aplica neste contexto, ja que ha duas vaniaveis endogenas. O 25LS
pode até mesmo produzir um R? negativo, pois a soma dos residuos quadréticos pode
exceder a soma dos quadrados totais.

Na maior parte dos casos, a elasticidade de impacto é bastante alta quando
comparada as elasticidades de longo prazo, indicando que parte substancial do
ajustamento total das exportagdes industriais a mudangas nas varidveis exogenas ¢
feita no ano corrente. No caso das elasticidades-prego da oferta e da demanda e da
elasticidade-renda da demanda, 41% do impacto total ocorrem no primeire ano. E
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EQ (2s)

Estimacdo de 1qx2a por 2SLS
Periodo amostral: 1951/85

Varidvel Coef. Erro-padrao Valor de ¢
const. 0,0685 0,0365 1,8743
Arerbay 1,2266 0,6462 1,8982
Al 2a; -1,5797 1,0164 -1,5542
acvr-1 -0,6202 0,2151 -2,8837
R® = 0,5881 o=0,11129 F(3,31) = 8,6068 DW = 19179
Andlise das previsées a um passo a frente
Desv.-pad.

Data Efetivo Previsao Erro doerro Valorder
1986 -0,08516 -0,089993 0,00483 0,22147 0,02181
1987 0,06052 -0,025743 0,08626 022157 0,38931
1988 0,023044 -0,053120 0,28356 0,22458 1,26262
LM(1} = 1,7088 LM(3) = 2,6547 White(1) = 0,10140
Reset(1) = 0,25369 RMSE =0,1712

somente no caso da utilizagdo de capacidade que tal fato ndo ocorre. A elasticidade
de curto prazo € -1,58, enquanto a elasticidade de longo prazo é -5,16. Isso significa
que somente 31% do impacto total das mudangas no nivel de utilizagao da
capacidade sobre as exportagdes industriais ocorrem no ano corrente, Esse resultado
lanca diividas sobre a flexibilidade de curto prazo entre os mercados externo e
doméstico, a qual nos referimos anteriormente. Contudo, como a elasticidade de
impacto ainda ¢ maior do que a unidade, é possivel falar de alguma flexibilidade,
mesmo no curto prazo.

Por fim, como os coeficientes dos vetores de corregao de erros também sio altos,
torna-se claro que o ajustamento, no conjunto, é muito rapido. Ndo somente uma
parte substancial do ajustamento total ocorre no primeiro ano, mas também de 50 a
60% do desequilibrio sdo corrigidos a cada periodo.
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EQ (2d)

Estimagao de 1qx2a por 2SLS
Periodo amostral: 1951/85

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de t
const. 0,0620 0,0460 1,3480
Alrpdar -1,6722 0,7837 -2,0061
Alyw3ar 1,0835 0,7483 1,4480
eCVL-1 -0,5135 0,2190 -2,3444
A% =0,6753 o = 0,20951 F(3,31) = 9,2358 DW = 1,9525

Andlise das previsoes a um passo 4 frente

: Desv.-pad.

Data Efetivo Previsdo Erro doerro Valordet
1986 -0,08522 0,42987 -0,51503 0,29484 -1,74681
1987 0,06052 0,57000 -0,50948. 0,32641 -1,56086
1988 0,023044 0,58848 -0,35804 0,33148 -1,08013
LM{1) = 2,7508 LM(3) = 3,2564 White(1) = 0,04258
Reset{1) = 0,35379 AMSE = 0,4666

2.2 - Estimativas com dados trimestrais

As estimativas com dados trimestrais foram realizadas utilizando dados para o
periodo compreendido entre o primeiro trimestre de 1975 e o dltimo trimestre de
1988. Nenhuma das séries passou por ajuste-sazonal, constando do Apéndice os
detalhes sobre as fontes € os nomes das varidveis.

Para direcionar corretamente a questao das raizes unitérias, temos que Lestar a
sua presenga ndo apenas na freqiiéncia zero, como foi feito para os dados anuais,
mas também nas freqiiéncias sazonais. Em termos do dominio da freqiiéncia, uma
séric 1(1) tem um pico nas baixas freqiiéncias. De forma semelhante, uma série
integrada sazonalmente terd um pico nas freqiéncias sazonais. Hylleberg et alii
(1990) sugerem um teste () que detecta a raiz unitdria tanto na freqiiéncia zero
quanto nas sazonais.

Os testes de raiz unitéria sazonal estdo reportados na Tabela 2. Os testes em 7,
apresentam forte indicagdo de raiz unitdria na freqiiéncia zero para todas as
varidveis. Além disso, 0s testes em 71, 715 e 7, indicam a presenga de raizes unitarias
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TABELA 2

Integracdo Sazonal
x] 72 a3 74
lgx2q 2,144 4,776 -2,128 -3,484
frerq -1,118 -3,285 -4,859 -3,637
Itg -0,634 0,829 2,849 -5,472
Ipdq -1,297 -3,394 -4,849 -4,806
yw2qg 4,125 -1,127 -4,003 -4,215

sazonais nos ciclos bianual e anual para a maioria das vari4veis. Somente nas casos
de luig e lyw2q parece inexistir raiz unitaria sazonal no ciclo bianual 8

Posto que reconhecemos a presenca de raizes unitérias sazonais ¢ os problemas
associados a csse fato, nao seguimos mais esse caminho, Com excecao de alguns casos
especiais em que o vetor de co-integragio & conhecido, ndo h4 um arcabougo bem
desenvolvido para lidar com tal questio, j4 que nao existe um teste apropriado para

co-integragio sazonal.?

Os testes tradicionais de raiz unitaria também foram calculados sendo apresen-
tados na Tabela 3. Os resultados confirmam o teste em 7y, indicando a presenca de
uma raiz unitdria (1-L) em todas as varidveis.

As tentativas de estimar um modelo com dados trimestrais nos moldes anteriores
nao produziram bons resultados. A principal razio para essa fraca performance
reside na maneira de definir a varidvel taxa de cimbio real. Até agora, essa variavel
tem sido definida como a razdo entre os precos de exportagio em ddlares —
incluindo taxas nominais de cimbio e subsidios 2 exportacio — e 0s precos
domésticos. Alega-se aqui que o indice de pregos domésticos nio & a varidvel
apropriada nessas circunstincias.

A redugao no crescimento do PIB apés 1974 e, especialmente, arecessio dos anos
80 pressionaram as firmas a exportar, Como a demanda doméstica estava contraida,
as firmas encontraram nos mercados externos um caminho para escapar da faléncia

8 Para uma discussdo detalhada sobre rafzes unitdrias sazonais, ver Hylleberg e alii (1990).
Utilizando a notagio desenvolvida por Hylleberg et alii (1990), todas as varidveis sao fy(1) & I:5(1), exceto
lulg e ywyq, gue sdo também Jy,(1). Os valores criticos para os testes dados por Hylleberg et alii (1990)
s80 - 2,96, -1,95,-1,90 ¢ -1,72 para x1, 12, i3 e 74, respectivamente. Esses resultados devem ser vistos
com cautela, jd que a presenga de componentes de média mdvel nas séries pode reduzir o poder ¢ o
tamanho do teste.

9 Hylleberg ar alii {1990), por exemplo, ao estimar uma funcéo de consumo, superaram o problema
de testar a co-integragio sazonal através da imposicio de uma elasticidade de longo prazo unitdria,
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TABELA 3

Testes de raiz unitdria

DW DF ADF PP

Iqxeq 0,087 -1,582 -1,415 -1,53 1(1)
irersq 0,251 0,821 0,558 075 i(1)
g 0,160 1,749 1,748 -1,80 1)
Inp4q 0,113 -1,946 -1,008 -1,99 1)
yw2gq 0,103 -0,986 0,025 -0,49 1)
Aagx2g 1,872 6,893 5,017 7,30 10)
Alrersq 2,116 -9,001 -4,133 -10,06 1(0)
Atulg 2265 8,247 -3,181 8,35 1(0)
Alrpaq 1,866 8,278 -3,105 -8,58 1(0)
Alyw2q 2,395 -8,076 -3,101 -17,69 1(0)

dos negocios. Portanto, a decisdo de exportar nio era tomada com base na
comparacido de pregos externos e domésticos, mas pelo contraste entre pregos
externos e custos domésticos da exportagao.

E possivel uma segunda linha de argumentagao, semelhante 4 primeira, e que
conduz ao mesmo tipo de conclusio. Como o nivel de utilizag¢ao da capacidade estava
significativamente abaixo do méximo, a lucratividade tornou-se a varidvel relevante.
Conseqgilentemente, as firmas tomavam decisdes de exportagao baseadas na
comparagio de pregos externos e custos domésticos de exportagao.

Infelizmente, nao existe uma varidvel que mega a evolugdo dos custos de
exportagao. Como a construgao de tal varidvel esta fora do nosso alcance, decidimos
utilizar em seu lugar os custos salariais. A importincia da razdo entre a taxa de
cimbio ¢ os saldrios tem sido discutida na literatura [Paula Pinto (1982)].
Conseqiientemente, utilizamos a evolugao dos saldrios domésticos, no lugar dos
pregos no atacado, ao construir a varidvel taxa real de cAmbio a ser usada na equagao
de oferta. O uso de tal varidavel melhorou sensivelmente a qualidade dos resultados.

As regressdes co-integradas sao apresentadas nas equagdes (3s) e (3d). Como
foram feilas somente duas outras tentativas de estimar um modelo de oferta ¢
demanda para as exportagdes brasileiras, a comparagio entre os valores das elas-
ticidades de longo prazo obtidas aqui e um possivel valor de consenso na literatura
é dificil. Além disso, essas tentativas anteriores nio produziram resultados similares.
E interessante notar, contudo, que no caso de Fachada(1990) ¢ Zini (1988) a
elasticidade-prego da oferta estimada nao foi significante a 5%.

O teste de raiz unitéria indica que as variaveis co-integram. A elasticidade-prego
da demanda nesse caso nio parece muito alta, sugerindo que a hipdtese de pais
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Estimagdo de 1qx2q por 2SLS
Periodo amostral: 1975(1) a 1987(4)

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de ¢
const. 12,0790 2,8560 4,2294
IrerSey 1,7941 0,1907 89,4087
fulge -3,8968 0,5317 -7,3293
A% = 0,8098 o = 0,22211 F(2,49) = 104,314 DW = 1,169
DF = -4,757 ADF = -4,409 PP = -3,50

Estimacdo de lqx2q por 2SLS
Periodo amostral: 1975(1) a 1987(4)

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de t
const. -2,0838 47556 -0,43819
Irpdaqe -1,7533 1,1378 -1,5409
yw2q: 2,1460 0,5742 3,7373
R? = 0,81371 o = 0,21982 F(2,48) = 107,018 DW =0,6735
DF = -3,066 ADF = -2,083 PP =-2,98

pequenc pede nao ser apropriada para o periodo mais recente. Este resultado
contrasta com as evidéncias das estimativas com dados anuais. A razio para essa
contradigac aparente pode residir no rdpido crescimento das exportagdes brasileiras
desde meados dos anos 60. Parece que, recentemente, a hipétese de pais pequeno
tornou-se inadequada.

Os mecanismos de corregio de erros sao apresentados nas equagdes (4s) e (4d).
Como ocorreu com as estimativas realizadas a partir de dados anuais, a maior parte
do impacto total ¢ contabilizada no primeiro periodo. Pelo menos 58% do impacto
total de uma variagdo na varidvel exégena ocorrem no primeiro trimestre. Os
coeficientes de realimentagio também sao bastante altos, considerando que estdo
sendo utilizados dados trimestrais. Isso pressupde que aproximadamer: ~ 20 a 23%
do desequilibrio estao sendo corrigidos a cada trimestre.
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As equagdes nio somente passaram cm todos os testes de correlagao serial,
heterocedasticidade e erro de especifica¢do, como também mostraram muito bom
poder de previsdo. As RMSE em ambas as equagoes sao marcadamente pequenas,
mostrando uma grande melhora em relagio s equagoes anuais. Qutra caracteristica
notével é que a dinimica ¢ bastante simples em todas as equagdes.

A questao da sazonalidade foi tratada através da inclusdo de dummies sazonais
para os trés primeiros trimestres. Essas dummies contribuiram substancialmente
para melhorar os resultados, tanto na equagao de oferta quanto na de demanda. Um
teste F para as dummies sazonais indicou que sdo conjuntamente significantes ao
nivel de 5%.

Também tentamos estimar 0 ECM em termos das variagbes anuais, ou seja,
usando A4 em vez de A, mas isso ndo melhorou os resultados. O unico aspecto digno
de nota é o aumento no valor do coeficiente de realimentagio. Esse tornou-se mais
proximo dos altos valores que obtivemos nas estimativas anuais, reforgando a idéia
de um processo rapido de ajustamento.

Para as equagbes com dados trimestrais e anuais, parcce verdade, de forma geral,
que o processo de ajustamento para as exportagdes ¢ bastante rapido. Isso fica ainda
mais evidente quando ¢ feita a comparagao com os resultados disponiveis para as
equagdes de demanda de importagdes.!? o

3 - Modelos de parametros variaveis no tempo

Nesta secdo apresentamos os resultados para os modelos de pardmetros varidveis no
tempo. Como uma primeira aproximagdo, o filtro de Kalman foi aplicado nas
equagdes de oferta ¢ demanda obtidas acima, Como os resultados nao foram
totalmente satisfatorios, consideramos também as abordagens bayesiana e de switch-
ing regressions.11

O objetivo dessas estimagdes consiste em determinar se as mudangas na politica.
comercial brasileira ou outros eventos internacionais tiveram ou niao impacto sobre
a estabilidade dos coeficientes, Como veremos abaixo, os resultados nao sao muito
conclusivos.

10 Ver Portugal (1992). Excetuando-se 0 caso dos bens intermedidrios importados, o padrao global
parece sugerir que as importagdes tém wm processo de ajustamento mais lento ¢ complicado.
BA’%‘IS As estimagbes desta segio [oram implementadas usando os programas REG-X, GAUSS 20 ¢
14, , . : . . .
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EQ (4s)

Estimacdo de lqx2q por 25LS
Perlodo amostral: 1975(2) a 1987(4)

Varidvel Coef. Erro-padréo Valor de ¢

const. 0,0303 0,0312 00,9705
Alrersqy 1,0422 0,5890 1,7693
Alulqy -3,0428 0,6405 -4,7509
acVt -0,2288 0,0817 -2,4955
s1 -0,1543 0,0473 -3,2636
82 0,0895 0,0490 1,8253
s3 0,0328 0,0443 0,7395
A? = 0,60233 o = 0,10362 F{6.44) = 111075 DW = 1,8591

Andlise das previsées a um passo 4 frente

Desv.-pad.

Data Efetivo Previsio Erro doerro Valorde ¢
88Q1 -0,10393 -0,16955 0,06562 0,11461 -0,67255
88Q2 0,18752 0,03900 0,14852 0,11276 1,31713
88Q3 0,00918 0,00912 0,00006 0,11359 0,00052
88Q4 -0,08440 -0,09006 0,000561 0,11044 -0,05079
LM(1) = 1,0307 LM(4) = 5,2019 White(1) = 0,44181

Reset(1) = 1,0307 RMSE = 0,08124
3.1 - Estimacao com filtro de Kalman

As estimagoes com filtro de Kalman foram realizadas mantendo-se a mesma
estrutura das regressdes da segéo anterior. Supde-se que o vetor de estado segue um
passeio aleatério, como ¢ mais usual em aplicagbes empiricas do filtro de Kalman,
Os hiperpardmetros foram calculados através de uma abordagem de maxima
verossimithanca, conforme o proposto por Harvey (1987), € depois utilizados nas
recursoes do filtro. Uma priori difusa e um vetor de estado, unitério, foram usados
para dar partida ao filiro.

Como temos um modelo simultaneo, o filtro de Kalman nido pode ser aplicado a
cada equagao individual. Em tais casos, o algoritmo de uso mais apropriado & o filtro
de Kalman estendido [Chow (1983)]. Infelizmente, ndo dispomos de facilidades em
termos de saftware para implementé-lo. Portanto, tivemos que optar por uma solugéo
mais simples, aplicando o filtro de Kalman em cada uma das equagdes. Nio con-
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EQ (4d)

Estimagdo de 1qx2q por 2SLS
Periodo amostral: 1975(2) a 1987(4)

Varidvel Coef. Erro-padréo Valor de ¢
const. -0,1401 0,0846 -1,6585
Alrpag: -1,4723 0,5960 -2 4700
Alyw2q; 1,4858 0,8992 1,6523
ecvr1 -0,2013 0,0989 -2,0350
s1 0,0806 0,1209 0,6670
s2 0,1805 0,0684 2,6384
83 0.2627 0,1110 2,3665
R? = 06417 o =0,13332 F(6,44) = 8,8068 DW = 1,7316
Andlise das previsoes a um passo a frente
Desv.-pad.

Data Efetivo Previsio Erro doerro Valorde ¢
88Q1 -(,10393 -0,13058 0,02666 0,14280 0,18669
88Q2 0,18752 0,16829 0,01923 0,13986 0,13479
8803 0,00918 -0,00238 0,01156 0,15015 0,07699
8804 -0,08445 0,02983 -0,11428 0,13994 -0,81663
LM (1} = 1,2689 LM{4) = 1,9488 White {1) = 0,00011

Reset (1) = 0,80561 RMSE = 0,059735

sideramos a forma reduzida, j4 que neste caso os crros em uma equagio sio
transferidos para as outras.

No que se refere as equagdes de oferta, esta deficiéncia ndo deveria distorcer
muito os resultados, j4 que a elasticidade-prego da demanda é alta. Mesmo no caso
das estimagoes com dados trimestrais, no qual a elasticidade-prego da demanda nio
foi tio alta, esta ainda ficou por volta de 1,7.

Os resultados das estimagbes com o filtro de Kalman sao mostrados abaixo. As
equagoes (7s), (7d), (8s) e (8d) sao, respectivamenite, as regressdes co-integradas e
os mecanismos de corregao de erros para as exportagdes industriais.

Como pode ver visto pelos testes T sobre os hiperpardmetros, nenhum dos
coeficientes em qualquer das equagdes pode ser considerado variavel no tempo. Esse
resultado pode ser interpretado de diferentes maneiras. A primeira conclusao que
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EQ (7s)

Estimagdo de 1qx2a pelo filtro de Kalman

Hiperparimetro . Erro-padrio- Estatistica t
Const 25794,0 49236,0 0,52390
frerSa 116,92 152,93 0,76456
fu12a; _ 19714,0 30096,0 0,65504
EQ (7d)

Estimacao de lqx2a pelo filtro de Kalman

Hiperparametro Erro-padréo Estatistica ¢
const. 97,492 56,358 1,72986
Irpday 12877 1830,7 0,70336
fyw3a; : 0,00000 0,00000 0,00000

se pode extrair é de que os cocficientes realmente nio sao varidveis no tempo e,
portanto, os modelos das segdes anteriores sdo os apropriados.12

Essa explicagdo é bastante plausivel, no caso das estimag¢bes com’ dados
trimestrais. Como a principal mudanga na politica de exportagio ocorreu em meados
dos anos 60, nao deve ser surpresa que as equagdes estimadas com os dados de
1975/88 tenham coeficientes fixos. Além disso, 0 bom desempenho do modelo com
dados trimestrais em termos de previsic também dd algum suporte 4 hipétese de
constincia dos pardmetros. Era de se esperar, até mesmo, que as maxides-
valorizagoes de 1979 ¢ 1983 — que, conforme Portugal (1992), tiveram impacto sobre
os coeficientes das equagdes de importagio — tivessem menor efeito sobre os
coeficientes de oferta das exportagdes. Os exportadores sempre tiveram acesso ao
mercado paralelo e, portanto, a maxidesvaloriza¢ao pode ter afetado principalmente
o montante de divisas vendido ao Banco Central, deixando os coeficientes relativa-
mente estaveis. Por outro lado, ¢ mais dificil aceitar que a abrangente politica de
incentivos as exportagdes de meados dos anos 60 ndo tenha provocado impacto sobre

12 Os resultados para as estimativas com dados trimestrais nio sdo apresentados aqui por limitagdes
de espaco. Tais resultados mostram também que nenhum dos hiperpardmetros € significativamente
diferente de zero.
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EQ (8s)

Estmagdo de 1qx2a pelo filtro de Kalman

Hiperpardmetro Erro-padrio Estatistica ¢
const. 0,15208 0,14110 ' 1,0778
ArerSa; 0,50255 0,74880 |0,67114
Alut2a; 0,00000 0,00000 0,00059
8CVI-1 001194 0,12902 0,09257
EQ (8d)

Estimacdo de 1qx2a pelo filtro de Kalman

Hiperparidmetro Erro-padréo Estatistica
const. : 0,50678 0,33817 1,4986
Alrpday 102,74 91,279 1,1256
Alyw3a; 0,00283 0,07528 0,0375
acVvE 0,00000 0,00000 0,0006

os coeficientes das equacdes anuais, pelo menos no que diz respeito as elasticidades
de longo prazo.

Uma segunda explicagio possivel para o fato de o teste T ndo apontar a ins-
tabilidade dos parimetros consiste em nio estarmos - utilizando ¢ algoritmo
apropriado. O uso do filtro de Kalman estendido pode mudar os resultados em favor
do modelo de pardmetros varidveis no tempo. Além disso, em algumas das equagdes
acima as estatisticas f ndo sdo confidveis devido as singularidades nas matrizes
hessianas quando da estimagao dos hiperparametros.

Por fim, ¢ possivel também que a variagdo dos pardmetros nio esteja sendo
captada porque estd concentrada em um curto periodo de tempo. Se os pardmetros
tém uma mudanga brusca, ¢ possivel que a estimagao de maxima verossimilhanga
dos hiperparimetros omita tal variagio. A abordagem de maxima verossimilhanca
pode nédo ser suficientemente poderosa para captd-la. Como a introdugio dos
incentivos as exportagdes estd concentrada em meados dos anos 60, uma variagio
brusca dos pardmetros ndo pode ser desconsiderada.

_Para levar em conta a possibilidade de uma armadilha na estimagio dos
hiperpardmetros, usamos duas outras abordagens para parimetros varidveis no
tempo que evitam esse problema.
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3.2 - A abordagem de switching regressions

A abordagem de switching regressions foi proposta inicialmente por Quandt (1958),
sendo posteriormente estendida por Goldfeld e Quandt (1972) e Quandt (1972).
Usamos aqui a versao mais simples do modelo de switching regressions, no qual ha
apcnas uma mudanga no regime. Como estamos lidando com um modelo de
equagdes simultdneas, o procedimento utilizado consiste em uma adaptagio do
método 2SLS proposto por Goldfeld ¢ Quandt (1976). Embora existam dois outros
métodos de informagio completa mais eficientes, o 2SLS tem implementagao mais
simples, por envolver apenas a execugao de estimagdes OLS sucessivas.

O modelo de switching regressions sustenta basicamente que a amostra pode ser
dividida em um pequeno niimero de regimes diferentes. Esses sdo diferenciados pelo
fato de que, embora a forma da equagio seja a mesma ao longo de todo o periodo,
os valores dos pardmetros podem variar entre os regimes. A fungio de veros-
similhanga € definida, entdo, em termos de ¢’ -- o ponto de mudanca de regime —
que € escolhido de forma que maximize a fungio de verossimilhanca.l3

Pelas razdes brevemente alinhavadas na segio anterior, daqui em diante restrin-
giremos a anélise as elasticidades de longo prazo. Os resultados das estimagoes com
switching regressions sao apresentados nas Tabelas 4 e 5. Esses resultados mostram
o méximo da fungio de verossimilhanga para um periodo selecionado por volta da
data de mudanga ¢, também, a razio de chances a posteriori (POR).

POR = exp(logL, — logl.,)

onde £’ € 0 ponto de mudanga.

A POR proporciona uma medida do grau de confianga que se pode ter no ponto
de mudanga estimado, indicando a probabilidade de que a mudanga tenha ocorrido
cletivamente por volta da data estimada. Portanto, a POR identifica uma regiio em
quecamudanca provavelmente teria ocorrido. Em outras palavras, indica a inclinagio
dafungio de verossimilhanga em torno do maximo. Se for achatada, as POR em torno
do ponto de mudanga terdo valores préximos da unidade, indicando que vérias datas
podem ser tomadas como tal ponto.

Os resultados indicam que o ponto de mudanga para a equagio de oferta ocorre
por volta de 1965 e, para a equagao de demanda, por volta de 1976. Como as POR
para o ano préximo da data de deslocamento nio sdo muito pequenas, ¢ possivel que
0 ponto efetivo de mudanca seja o ano anterior ou o posterior.

13 Podem surgir alguns problemas se 1” estiver préximo do inicio ou do final do periodo amostral.
Nesse caso, a fungdo de verossimilhanga pode ser ilimitada.
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TABELA 4

Equacdo de oferta
Anos Hlog L POR
1958 25,753 0,0008
1959 25,460 0,0011
1960 25,002 0,0017
1961 24,724 0,0022
1962 23,452 0,0080
1963 22,457 0,0217
1964 19,065 0,6447
1965 18,626 1,0000
1966 19,733 0,3306
1967 21,021 0,0912
1968 23,255 0,0098
1969 22,826 0,0150
1970 22,705 0,0169

Também tentamos confirmar o ponto de mudanga implementando um teste da
razao de verossimilhanga. Os resultados estao na Tabela 6 ¢ os valores criticos sao
dados para uma distribuigio 2 com trés graus de liberdade.!4 Os testes confirmam
1965, para a equagao de oferta, e 1976, para a equagao de demanda, como as datas
de mudanga das exportagdes industriais.

A alteragéo no regime em meados dos anos 60 coincide com o inicio da politica
de incentivos as exportagoes, Por outro lado, a mudanga de regime na equacgao de
demanda pode estar relacionada ac aumento do protecionismo nos paises desenvol-
vidos, & crise do délar no inicio dos anos 70 ou a um aumento da participagio
brasileira nas exportagdes mundiais.

Arecessdo nos paises desenvolvidos desde o fim dos anos 60 ¢ as crises do petroleo
conduziram a politicas protecionistas que podem explicar a variagio nos parametros
daequagio de demanda de exportagoes. Certamente essa situagio nao foi amenizada
pela crise financeira causada pela corrida ao délar no inicio dos anos 70. Outra
explicagao complementar possivel para a mudanga no regime apGia-se no crescimen-

.14 Goldfeld ¢ Quandt (1976) afirmam que, embora o teste da razio de verossimilhanga para as
m:zchmgrcgr:ess:om nao tenha uma diitribuiu;éo X~ assintGtica “apropriada”, parece que, “por razoes que
n3o sdo inteiramente claras”, uma X com trés graus de liberdade “pode permilir uma aproximacao
aceitdvel”.
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TABELA 5

Equacdo de demanda
Anos -log L POR
1969 10,736 0,0075
1970 8,682 0,0588
1971 7,302 0,2339
1972 9,006 0,0426
1973 10,370 0,0109
1974 9,085 0,0393
1975 6,813 0,3813
1976 5,849 1,0000
1977 : 7,381 0,2161
1978 8,536 0,0681
1979 : 10,034 0,0152
1980 ' 9,116 0,0381
1981 ' 9,273 0,0326
1982 ' 7,456 ' 0,2005
TABELA 6

Testes da razdo de verossimilthanca

Oferta ' Demanda
24,519 _ 7,817

to da participagio das exportagdes brasileiras sobre o total mundial, de tal forma que
o Brasil estaria saindo de sua posigao tradicional de pais pequeno. Portanto, podia-se
esperar um possivel crescimento na elasticidade-prego da oferta e uma redugao nas
elasticidades-preco e renda da demanda.

Para examinar a possivel fonte de mudanga nos regimes, foram reestimadas as
regressdes co-integradas, permitindo que tanto o coeficiente angular quanto o
interccpto variem entre os regimes. O uso de varidveis dumimies fol, entdo, restrito
aos coeficientes que fossem significativamente diferentes de zero. As equagdes (9s)
e (9d) sao as equagdes de oferta e demanda para as exportagoes industriais que
incluem as varidveis durmmies.
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EQ (9s)

Estimacdo de 1qx2a por 25LS
Periodo amostral: 1950/88

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de ¢
const. 18,8945 6,8768 2,7476
lrerbat 1,5372 0,2996 5,1303
fut2ar -5,2928 1,5196 -3,4829
lrarb5aly 0,23771 0,0527 4,5168
R? = 0,87353 o = 0,46902 F(3,35) = 80,583 DW = 0,43833
DF = -2,1%1 ADF = 2,922 PP =-2,57

EQ (9d)
Estimagdo de 1qx2a por 2SLS
Periodo amostral: 1950/88

Varidvel Coef. Erro-padrio Valor de
const. 10,1548 4,0454 2,5102
irpéday -3,9235 1,0166 -3,8595
fyw3ar 2,8148 0,3437 8,1890
Ipdaly 1,6654 0,6709 2,4824
yw3alDy -1,8345 0,7321 -2,5089
R® = 0,89767 o = 0,46902 F(4,34) = 74,563 DW= 1,1222
DF = -5,072 ADF = -3,456 PP = -5,17

Na equagdo de oferta parece haver uma mudanga brusca na varidvel de pregos
relativos, 0 que pode explicar a mudanga no regime. Como mencionado anterior-
mente, essa mudanga brusca pode ter ocorrido como resultado do aniincio e
introdugao de subsidios a exportagio. A elasticidade-preco da oferta de exportagdes
industriais cresceu de 1,53 para 1,77, o que representa um acréscimo de 15,5%.

A equagio (9d), que consiste na regressdo co-integrada para a demanda por
exportagoes industrials, mostra que tanto a elasticidade-prego quanto a elasticidade-
renda mudaram depois de 1976. Ambas as elasticidades sao reduzidas, o que estd de
acordo com os argumentos sobre maior protecionismo e maior participagao
brasileira no mercado mundial de exportagdes industriais. A elasticidade-prego da
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demanda para as exportagdes industriais ¢ reduzida em 42,4%, de -3,92 para 2,26,
enquanto a elasticidade-renda diminui 65,2%, de 2,81 para 0,98.

Embora as variagoes ocorram nas datas esperadas e na direcao correta, tanto na
equagdo de oferta quanto na de demanda, pode-se argumentar que no caso da
equagio de oferta a variagdo ndo é muito substancial. Isso ocorre especialmente
quando ¢ feita a comparagao com algumas das variagbes nas elasticidades da
demanda de importagoes relatadas por Portugal (1992). As elasticidades de deman-
da das importagdes totais ¢ de bens de capital, por exemplo, mostram variagdes de
mais de 100% durante o periodo de estimacao.

Em geral, pode-se afirmar que, ao evitar a questio da estimagdo dos hiper-
parametros, € possivel encontrar a mesma evidéncia de variagio no pardametro, pelo
menos no que diz respeito 4 equacao de demanda.

3.3 - A abordagem bayesiana

Um segundo caminho para se desviar da estimagao de hiperparimetros consiste em
utilizar o Modelo Linear Dinamico (DLM) proposto por West e Harrison (1989).
Como estamos lidando com um sistema de equagdes simultineas, seguimos Rothen-
berg (1975) e utilizamos a variavel prego como instrumento tanto na equagio de
oferta quanto na de demanda. Em outras palavras, implementamos um tipo de 2SLS
em que a correlagio entre a varidvel enddgena do lado direito da equacio € o erro
é eliminada no primeiro estagio, sendo o DLM aplicado no segundo.

Considere 0 DLM descrito abaixo, no qual Y,, é a variavel dependente ¢ X, eX,
$a0 as varidveis exogenas, Este modelo ¢ bastante similar aquele do filtro de Kalman
utilizado acima, em que os coeficientes seguem um passeio aleatério. A tnica
diferenga esta no intercepto ou termo de nivel, que agora é de segunda ordem,

= + X8y, + Xydy + ¥,

Qn
2
I
[=%3
W
i
—
+
wrr
2

Em termos da notagao de West ¢ Harrison (1989), o modelo acima pode ser
reescrito de forma mais compacta como:

Y, = F,'8 + v~ N(O,V)
8, = Gaz—l + o, w,~ N (O e, )
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O vetor de estado 8, é estimado da mesma forma que no filtro de Kalman, mas os
“hiperpardmetros” Ve W, sdo obtidos de outra maneira. A varidncia V ¢ obtida por
“aprendizado de varincia”, enquanto o problema de estimar a matriz de covariincia
W, ¢ substituido pelo estabelecimento de fatores de desconto, um para cada bloco

do modelo.

O DLM ¢ montado através da unido de blocos construidos separadamente. Em
nosso caso temos dois desses blocos — os componentes da tendéncia linear ¢ da
regressdo. E por isso que W, é decomposto em W, ¢ W, Conseqientemente,
precisaremos de dois fatores de desconto.

Uma priori de referéncia, criada a partir de uma priori nio-informativa inicial e
das cinco primeiras observagdes, foi utilizada para iniciar as estimagdes. Quando
foram obtidos os primeiros resultados, uma priori mais informativa foi considerada,
mas os resultados nio mudaram muito. Os fatores de desconto foram 0,98 para o
componente de tendéncia linear e 0,90 para o componente de regressao.

As trajetorias dos coeficientes das equagdes de oferta ¢ demanda sao apresen-
tadas nos Graficos de 1 a 8. Em geral, os resultados ndo sao muito satisfatorios. A
clasticidade-preco da oferta ndo mostra nenhum padrio de variagao significativo.
Isso é bastante surpreendente se considerarmos que as politicas abrangentes de
incentivos as exportagdes atingiram exatamente esse tipo de exportacao. A luz desse
resultado, 0 suposto impacto que essa politica teve sobre a elasticidade-prego da
oferta de exportagdes totais deve ser reconsiderado.

A elasticidade da utilizagao de capacidade mostra uma mudanga brusca em 1983,
saltando de -6,25 para -5,10. Essc salto pode ser explicado pela magnitude da
recessdo em 1983, a mais profunda desde que os dados comegaram a ser computados,
em 1947, As firmas que ja estavam desviando suas vendas para o mercado externo
desde a recessao de 1981 encontravam dificuldade crescentc para acentuar esse
processo, Deve-se notar, no entanto, que o erro-padréo desse coeficiente € bastante
grande ao longo do periodo amostral, pressupondo que a referida variagao néo deve
merecer importincia excessiva.

O termo de nivel € o nico coeficiente que mostra uma mudanga clara. Como pode
ser visto no Grafico 5, esse termo cresce continuamente durante o periodo amostral.

Os cocficientes da equagio de demanda também exibem pequena variagao.
Embora a elasticidade-prego da demanda e o termo de nivel nos Gréficos 1 e 3
mostrem um padrio de variagdo claro e suave, essa € muito pequena em ambos 0s
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Grafico 1
Trajetéria temporal do nivel
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Gréafico 2
Trajetéria temporal do crescimento
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Gréfico 3
Trajet6ria temporal do coeficiente de /rpda
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Gréfico 4
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Gréfico 5
Trajet6ria temporal do nivel
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Grafico 6
Trajetéria temporal do crescimento
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Gréfico 7
Trajet6ria temporal do coeficiente de frerba
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Grafico 8
Trajet6ria temporal do coeficiente de /u12a
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casos. A elasticidade-renda parece ser constante, mas h4 um aumento na incerteza
em relagio a esse parimetro desde o inicio dos anos 70.

4 - Conclusaées e observagies

Analisamos neste artigo a questdo da variagao dos parametros nas equagdes de
exportagdes industriais brasileiras. O passo inicial consistiu na estimacio de um
modelo de corregio de erros com coeficientes fixos, considerando-se, a seguir, a
possibilidade de parimetros varidveis no tempo, pela utilizagao do filtro de Kalman.
Contudo, este nao produziu coeficientes varidveis. Como tal resultado pode ter sido
causado pela maneira como os hiperparimetros foram estimados, utilizando-se uma
abordagem de méxima verossimilhanga, decidimos investigar mais profundamente
essa questao através do uso de técnicas bayesianas e de switching regressions.

No que sc refere aos modelos de pardmetros fixos, a principal caracteristica
consiste na simplicidade ¢ rapidez do processo de ajustamento. Nao apenas a maior
parte do impacto total das mudangas nas varidveis ex6genas sobre as varidveis
dependentes ocorre no primeiro periodo, como também o alto coeficiente de
realimentagao indica uma réapida corregdo rumo ao equilibrio. Esse resultado con-
trasta diretamente com aquele que Portugal (1992) obteve para as importaces.

Tal contraste estd presente também nos modelos de pardmetros varidveis no
tempo. No caso das exportagoes, os resultados deste artigo parecem sugerir que a
instabilidade dos parimetros nao ¢ tio substancial como no caso das importagges.
Embora as trés abordagens difercntes conduzam a indicagdes distintas, a impressio
geral suscita a possibilidade dc uma pequena variagio nos coeficientes. Essa
mudanga parece estar concentrada em meados dos anos 60, para a equagio de oferta,
e em meados dos anos 70, para a equag¢io de demanda.

O aprofundamento da pesquisa sobre esse topico pode ajudar a esclarecer ainda
mais a questio das mudancas nos parametros. Na abordagem de swiiching regres-
sions, por exemplo, o uso de mudanga logistica pode proporcionar alguns resultados
interessantes. Como mostrou a abordagem bayesiana, alguns dos cocficientes
(Grdficos 1 e 3) parecem apresentar uma mudanga logistica entre meados dos anos
60 ¢ inicio dos anos 70. Essa mudanga pode ser explicada por um processo de
aprendizado ou por custos associados a um ajuste rapido ao novo regime. Se os
agentes econdmicos necessitam de algum tempo para compreender plenamente as
conseqiiCncias da nova politica ou se o conjunto de informagées ¢ assimétrico, serd
necessario um periodo de aprendizado. Por outro lado, se ha uma possibilidade de
que a politica venha a ser revertida no futuro préximo, os agentes podem vir a
escolher o ajuste lento ao novo regime.
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Apéndice

1 - Dados trimestrais

Todos os dados cobrem o periodo de 1975/88 e correspondem a indices que nao
foram ajustados sazonalmente, com base 1984 = 100, exceto referéncia em contrario,

1.1 - Indices de comércio exterior

Os indices de prego sdo do tipo Paasche, enquanto os indices de quantum sao
Laspeyres.
gx2, = exportagdes de bens industriais.

Fonte: para 1975/86, Conjuntura Econémica, coluna 7, diversos niimeros; para
1987/88, a série foi estendida wtilizando a taxa de crescimento do mesmo indice,
calculado pelo Banco Central.

px2q = exportagdes de bens industriais.

Fonte: para 1975/86, Conjuntura Econdmica, coluna 19, diversos nimeros; para
1987/88, mesmo procedimento acima.

1.2 - Variaveis de atividade

w2q = volume de importagoes mundiais, calculado como arazio entre o valor
das importag¢6es mundiais e o indice de valor unitario das importagdes
mundiais.

Fonte: IFS/FMI, diversos niimeros.

ulg = utilizagdo de capacidade no setor industrial. Fonte: Conjuntura
Econdmica, diversos niimeros.

1.3 - Variaveis de preco

Pd5q = indice de custo das exportagdes. Construido através de dados sobre
saldrios fornecidos pelo IBGE e pela Fiesp.

Fonte: IBGE (1990) € Conjuntura Econdmica, diversos nimeros.
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erog = indice da taxa de cimbio para as exportacbes totais (cesta de
moedas/Cr$). Na cesta foram incluidas sete moedas: dolar, libra,
franco francés, lira italiana, florim, yen japonés e marco alemio.

Fonte: Boletim do Banco Central, diversos niimeros,

Pew2q = indice de valor unitiric das exportagoes dos paises industrializados.
Fonte: IFS/FMI, diversos niimeros.
sq = taxa de subsidios as exportagoes de manufaturados. Os dados

trimestrais foram obtidos a partir de estimativas anuais, assumindo um
crescimento linear.

Fonte: para 1975/85, Baumann ¢ Moreira (1987); para 1986 assumimos uma
reducio de 10%; e para 1987/88 supusemos que os subsidios foram mantidos
constantes ao nivel de 1986.

1.4 - Nomes das variaveis

2 = In(gx2q)
Irer5q = In ((er6q*px2q*(1+3q))/pdSq)
ipdq = In ((px2q/pw2q)*100)

bw2g = InGwg)
lulg = ln(ulg)

2 - Dados anuais

Todos os dados cobrem o periodo de 1947/88 e correspondem a um indice com base
1984 = 100, exceto referéncia em contrario.

2.1 - Indices de comércio exterior

Os indices de prego sdo do tipo Paasche, enquanto os indices de quantum sao
Laspeyres.
gx2a = exportagdes de bens industriais.

Fonte: para 1950/86, Conjuntura Econémita, coluna 7, diversos nimeros; para
1987/88, a série foi estendida utilizando a taxa de crescimento do mesmo indice,
calculado pelo Banco Central.
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Px2a = exportagdes de bens industriais.

Fonte: para 1950/86, Conjuntura Econémica, coluna 19, diversos niimeros; para
1987/88, mesmo procedimento acima,

2.2 - Variaveis de atividades

3a = indice de volume das importagdes mundiais. Para o periodo anterior a
1950, sio usadas as importagdes reais mundiais.

Fonte: TFS/FMI, Trade Statistics Supplement.

ul2a = hiato do PIB a partir de um processo de médias méveis de dois
periodos, com o ano-base de 1928. (b, = ((yla Hla,) +
(ia,,/vla,3))2) e (p, = b, yp,,). Para maiores detalhes sobre a
construgao desta e de outras vanéveis de utilizagio de capacidade
possiveis, ver Portugal (1992).

Fonte: para 1920/46, Zerkowisky e Veloso (1982); para 1947/88, IBGE (1990).

2.3 - Variaveis de preco

pdda = prego no atacado dos bens industrializados.
Fonte: Conjuntura Econémica, coluna 27, diversos niimeros.
erda = indice da taxa de cAmbio Cr$/USS para as exportagdes totais, exceto
café.

Fonte: para 1947/53, Boletim da Sumoc, diversos nimeros; para 1953/57, média
ponderada das Categorias IT, TIT e IV [Simonsen (1961)].

erSa = indice da taxa de cimbio Cr$/US$ para as exportagbes de bens
industrializados. Essa taxa representa o valor efetivamente recebido
pela venda da moeda estrangeira,

Fonte: para 1953/57, leildes da Categoria IV de Simonsen (1961); para 1957/60,
IPEA, (1966); para 1960/88, Boletim do Banco Central, diversos niimeros,
sa = taxa de subsidios as exportagbes de bens manufaturados.

Fonte: para 1969/85, Baumann e Moreira (1987); para 1986 assumimos uma
redugio de 10%; ¢ para 1987/88 supusemos gue os subsidios mantiveram-se constan-
tes, ao nivel de 1986.

pxwla = indice de valor unitdrio das exportagdes dos paises industrializados.
Novamente, para 1947/48 a série foi obtida usando os dados para os
Estados Unidos.

Fonte: IFS/FMI, diversos niimeros.
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2.4 - Nomes das variaveis

Ip2a = In(q@2a)

Ipda = In ((px2a/pew2a}*100)

lrerSa = In ((erSa*px2a*(1+sa))/pdda)
wlda = In(yw3a)

ul12a = In(ul2a)

Abstract

This paper is concerned with modelling export equations in an Error Correction Mechanism
framework. We give special attention to a possible parameter instability problem, resulting from
the change in the trade policy regime induced by the exporting promotion measures adopted
during the mid to late sixties. Fixed coefficient models are estimated, and the Kalman filter, in
both classical and bayesian fashions, and the switching regressions technique are used to
investigate the question of parameter changes.
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