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y,PC

PIB PC: PIB per capita (precos 2008) - R$ de 2008 - Ipea - GAC_PIBCAPR. Elaboragdo Ipea. Série
estimada utilizando-se o PIB precos de 2008 e a populacdo residente em 12 de julho. Para 2008:
resultados preliminares estimados a partir das Contas Nacionais Trimestrais - Referéncia 2000.

PIB

_MUNDO

Série obtida a partir do encadeamento do PIB mundial - var. real anual - (% a.a.) - FMI/IFS -
IFS_PWNG, que tomou como referéncia 100 o ano de 2008.

REC

_out

Outras receitas (precos de 2008). Soma das receitas publicas ndo classificadas como tributacéo
distorciva ou tributacdo ndo distorciva. Defini¢do conforme subsecdo 4.2, quadro 2. Fonte STF.
Série construida com a aplicacdo do IGP-DI/FGV, indice normalizado para 2008.

Tributagdo sobre a renda (precos de 2008). Soma do total dos impostos incidentes sobre o patri-
manio e a renda mais as contribuicdes sociais. Definicdo conforme subsegao 4.2, quadro 2. Fonte
STF. Série construida com a aplicagdo do IGP-DI/FGV, indice normalizado para 2008.

Tributacao sobre o consumo (precos de 2008). Soma do total dos impostos incidentes sobre a
producao e a circulacao de mercadorias e servicos. Definicao conforme subsecéo 4.2, quadro 2.
Fonte STF. Série construida com a aplicacdo do IGP-DI/FGV, indice normalizado para 2008.

T

Termos de troca - indice (média 2006 = 100) - Raz&o entre os indices de preco das exportacoes e
os indices de preco das importacoes. Fundagao Centro de Estudos do Comércio Exterior (Funcex)
- FUNCEX_TTR.

Fonte: Elaboracdo propria.
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TABELAA.3

PIB per capita: modelo ADL (1,1,1)

79

Regressoes

Estratégias de redugao

Regressores (Ln)

1

Liberal

Conservadora

Liberal

Conservadora

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padrao)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padrao)
[estatistica-t]

6,7194 6,7194
Constante (0,4648) (0,4648) (-) (-)
[14,5]*** [14,5]***
0,0106 0,0106 -0,0036 -0,0036
Tendéncia (0,0016) (0,0016) (0,0008) (0,0008)
(6,44]*** [6,44]*** (4,20]** (4,29]***
0,2271 0,2271 0,1982 0,1982
! oy (0,0232) (0,0232) (0,0204) (0,0204)
(9,80]*** [0,80]*** (9,74]*** (9, 74]***
Leav (-1) () () () ()
PEA () () () ()
PEA(-1) () () () ()
0,0586 0,0586 0,0508 0,0508
G oron (0,0216) (0,0216) (0,0182) (0,0182)
[2,72]** [2,72]** [2,79]*** [2,79]***
G poop (-1) () () () ()
-0,0843 —-0,0843 -0,0723 —-0,0723
T, (0,0186) (0,0186) (0,0151) (0,0151)
[_4,53]*** [_4,53]*** [_4’80]*** [_4’80]***
Ty(1) () () () ()
0,4161 0,4161
PIB 100 (0,0237) (0,0237)
(17,5]** [17,5]**
PIB unpo (-1) () ()
RadjA2 0,9628 0,9628 0,9739 0,9739
DW 1,34 1,34 1,44 1,44
AlC -8,1398 -8,1398 -8,4947 -8,4947
HQ -8,0671 -8,0671 -8,4219 -8,4219
SC -7,9019 —-7,9019 -8,2568 -8,2568
T 28 28 28 28
P 5 5 5 5
(1995:1) 1,0900 (1995:1) 1,0900 (1995:1) 0,6327 (1995:1) 0,6327
Chow (_: 1) (prob)
(0,4541) (0,4541) (0,7833) (0,7833)
(2006:1) 0,2905 (2006:1) 0,2905 (2006:1) 0,0140 (2006:1) 0,0140
Chow (_: 1) (prob)
(0,7508) (0,7508) (0,9861) (0,9861)
T_Norm  (prob) 0,4543 (0,7968) 0,4543 (0,7968) 0,5002 (0,7787) 0,5002 (0,7787)
T_AR1-4 (prob)  1,9567(0,1423) 1,9567 (0,1423) 1,3669 (0,2825) 1,3669 (0,2825)
T_ARCH 1-4 (prob) ~ 0,4272 (0,7868) 0,4272 (0,7868) 0,7055 (0,6005) 0,7055 (0,6005)
T_hetero  (prob)  5,8057 (0,6690) 5,8057 (0,6690) 8,0087 (0,6280) 8,0087 (0,6280)

(-) variavel eliminada pelo algoritmo de redugéo (PcGets). As séries foram expressas em logaritmo.

* Kk kKR
e

Fonte: Elaboragao propria. Notas: *,

correspondem a resultados significantes a 10%, 5% e 1%, respectivamente.
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TABELA A4
PIB per capita: modelo ADL (1,1,1) para neutralidade e desagregacdo de gastos
Regresses 3 4
Estratégias de reducao Liberal Conservadora Liberal Conservadora
Coeficiente Coeficiente Coeficiente Coeficiente
Regressores (Ln) (erro-padréo) (erro-padrdo) (erro-padréo) (erro-padrdo)
[estatistica-] [estatistica-t] [estatistica-t] [estatistica-t]
4,8759 7,1882 7,3018 6,8966
Constante (0,9140) (0,5448) (0,4138) (0,3735)
[5.33]%** [13,2]*** [17,6]*** [18,5]***
0,2278
y_PC(-1) (0,09410) () () ()
(2,42)**
0,0083 0,0125 0,0151 0,0124
Tendéncia (0,0022) (0,0018) (0,0019) (0,0013)
[3,85]*** (7.12]%** [7,88]*** [9,16]***
0,1680 0,2152 0,2172 0,2239
|_PRIV (0,0270) (0,0234) (0,0200) (0,0208)
[6,21]** (9,21 [10,8]*** (10,8]***
I_PRIV (-1) () () () ()
PEA ) () ) ()
PEA (-1) () () () ()
G_PROD () ()
0,0734 0,0701
G_PROD (-1) (0,0207) (0,0214)
[3,54]%** [3,28]***
G_IMP () (-)
G_IMP (-1) ) ()
—-0,0317
G_out (0.0175) ()
[-1,81]*
—0,0444
G_OUT (-1) (0.0164) ()
[-2,72]**
-0. 0591 -0,0843 -0,0842 -0,0835
T_Y (0,0173) (0,0186) (0,0158) (0,0166)
[-3,42]*** [-4,53]*** [-5,33]*** [-5,01]***
0,0359
T_Y(1) (0,0175) () () ()
[2,05]*
0,0819
T_C (0,0270) ()
(3,03]***
T_C(-1) ) )

(continua)
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(continuacao)
Regressoes
Estratégias de reducao Liberal Conservadora Liberal Conservadora
Coeficiente Coeficiente Coeficiente Coeficiente
Regressores (Ln) (erro-padréo) (erro-padréo) (erro-padréo) (erro-padréo)
[estatistica-t] [estatistica-t] [estatistica-t] [estatistica-t]
REC_OUT () ()
—0,0444 -0,4737
REC_OUT (-1) (0,0114) (0,0133)
[-3,91]*** [-3,55]***
0,0720 0,0492
G_INFRA (0,0171) (0,01278)
[4,21]%** [3,57]***
G_INFRA (-1) () ()
—-0,0514
G_EDUCSAUDE (0,0271) )
[-1,89]
G_EDUCSAUDE (-1) ) )
G_DEFESA () ()
G_DEFESA (-1) () ()
Radj~2 0,9834 0,9712 0,9733 0,9701
DW 2,00 1,38 1,67 1,46
AIC -8,8181 -8,3678 —8,4372 -8,3576
HQ -8,6581 -8,2805 -8,3499 -8,2849
SC -8,2948 -8,0823 -8,1518 -8,1197
T 28 28 28 28
p 11 6 6 5
(1995:1) 0,9148
Chow (_: 1) (prob) (0.5686)
(2006:1) 1,8165 (2006:1) 0,6458 (2006:1) 0,1054 (2006:1) 0,1531
Chow (_: 1) (prob)
(0,1966) (0,5349) (0,9004) (0,8590)
T_Norm  (prob) 0,1119(0,9456) 0,2827 (0,8682) 0,7929(0,6727) 1,2147 (0,5448)
T_AR1-4  (prob) 0,1999 (0,9339) 0,7229(0,5876) 0,2853 (0,8836) 0,9564 (0,4538)
T_ARCH 1-4 (prob) 0,7992 (0,5550) 0,7454 (0,5770) 0,5185 (0,7236) 0,5943(0,6722)

Fonte: Elaboracdo propria.

* kk
'

Notas:

*

(-) variavel eliminada pelo algoritmo de reducéo (PcGets).

As séries foram expressas em logaritmo.

e *** correspondem a resultados significantes a 10%, 5% e 1%, respectivamente.
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Resultados dos modelos de correcdo de erros correspondentes aos ADL estimados

Regresses

Regressores (Ln)

1

2

3

4

5

6

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padrao)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente
(erro-padréo)
[estatistica-t]

Coeficiente

(erro-padrao)
[estatistica-t]

0,5483 -0,0138 0,0083 0,0253 0,0120 0,1107
Constante (0,0130) (0,0087) (0,0020) (0,0952) (0,0031) (0,1015)
[4.23]*** [-1,59] [4,16]** (0,27] [3,81]*** [1,09]
-0,7349 -0,9294 -0,7283 -0,0030 -0,8607 -0,1629
erro (-1) (0,2040) (0,2004) (0,0915) (0,0175) (0,2079) (0,1644)
(-3,60)*** (-4,64)*** (=7,96)*** (-0,17) (-4,14)*** (=0,99)
0,1958 0,1633 0,1772 0,2173 0,2006 0,2049
DI_PRIV (0,0296) (0,0271) (0,0224) (0,0413) (0,0268) (0,0325)
6,62]*** [6,02]*** (7,91 ** [5,27]*** (7,49]*** 6,31]***
0,0672 0,0742 0,0146 -0,0128
DG_PROD (0,0336) (0,0284) (0,0223) (0,0466)
[2,00]** [2,61]** [0,66] [-0,27]
DG_IMP
-0,0308
DG_out (0,0125)
[-2,48]**
-0.0780 -0,0776 -0,0566 -0,0625 -0.0805 -0,0710
DT_Y (0,0152) (0,0127) (0,0104) (0,0180) (0,0133) (0,0179)
[=5,15]*** [-6,11]*** [-5,46]*** [=3,47]*** [=6,04]***  [-3,97]***
0,0632
DT_C (0,0203)
[3,12]***
0,0042 0,0226
DREC_oOUT (0,0093) (0,0171)
[0,45] (1,32]
0,0615 0,0290
DG_INFRA (0,0156) (0,0186)
[3,95]*** [1,56]
-0,0370
DG_EDUCSAUDE (0,0311)
[-1,19]

DG_DEFESA

(continua)
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(continuacao)

Regressoes 1 2 3 4 5 6

Coeficiente Coeficiente Coeficiente Coeficiente Coeficiente Coeficiente
Regressores (Ln) (erro-padréo)  (erro-padrao)  (erro-padrao)  (erro-padréo) (erro-padréo) (erro-padrao)
lestatistica-t] ~ [estatistica-t]  [estatistica-t]  [estatistica-t]  [estatistica-t] [estatistica-t]

0,7378
DPIB_MUNDO (0,2497)

[2,95]***
sigma 0,0149 0,0126 0,0093 0,0183 0,0130 0,0175
SQR 0,0051 0,0035 0,0017 0,0074 0,0037 0,0071
RA2 0,8219 0,8778 0,9394 0,7425 0,8701 0,7525
F 26,540,000] 31,61(0,000] 44,28 (0,000] 12,68[0,000] 29,46 [0,000] 17,48 [0,000]
Log-Verossimilhanca ~ 80,8288 86,1006 95,9139 75,6619 85,2385 76,2198
DW 1,49 1,50 2,19 1,80 1,53 1,83
T 28 28 28 28 28 28
P 5 6 8 6 6 5
Média (Y_PO) 0,0078 0,0078 0,0078 0,0078 0,0078 0,0078
var (Y_PQ) 0,0010 0,0010 0,0010 0,0010 0,0010 0,0010

Fonte: Elaboracdo propria.

* kk ook
e

Notas: *, ** correspondem a resultados significantes a 10%, 5% e 1%, respectivamente.

As séries foram expressas em logaritmo.
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GRAFICO A1
Graficos do termo de erro dos modelos de correcdo de erros
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REGRESSAO QUANTILICA COM CORRECAO PARA A
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Este texto estima os retornos educacionais e os diferenciais raciais na distribuicéo de saldrios das mulheres
no Brasil, usando regressdo quantilica com correcdo semiparamétrica para viés de selecdo amostral. As
estimativas mostram que os retornos educacionais sdo elevados e que ndo sdo constantes ao longo da
distribuicdo salarial. Tanto os retornos educacionais quanto os diferenciais raciais sdo mais elevados
nos pontos mais altos da distribuicdo de salario condicional, o que indica, no caso dos diferenciais
raciais, que as mulheres negras enfrentam um teto de vidro (glass ceiling) nos niveis salariais mais altos.
Para os diferenciais por anos de estudo, questdes como a qualidade da educacdo podem ser um fator
importante na explicacdo da desigualdade salarial entre as mulheres. O texto revela que o uso de uma
especificacdo probit para a equacdo de participacdo, a fim de corrigir problemas de selecdo, produz
resultados muito semelhantes a correcdo semiparamétrica tanto para os retornos educacionais quanto
para a discriminacdo racial.

1 INTRODUCAO

Embora tenha tido uma trajetdria crescente, a oferta de trabalho das mulheres
ainda ¢ bem inferior 2 dos homens nos paises em desenvolvimento. Um aumento
na participagao feminina pode vir a ter um papel fundamental na redugio da
desigualdade de saldrios e de renda familiar per capita, assim como na diminuigao
dos diferenciais salariais entre homens e mulheres. Entretanto, hd evidéncias de
que o recente aumento da participagio feminina no mercado de trabalho no
Brasil teve um efeito pré-desigualdade de renda total (SCORZAFAVE, 2004),
apesar de ter tido um efeito redutor da desigualdade salarial (SCORZAFAVE;

* Os autores agradecem a Eduardo Pontual, Rafael Osério e Mauricio Reis pelos valiosos comentdrios. Veszteg agradece o apoio financeiro
do Ministério da Educacdo e Ciéncia do governo espanhol. Este artigo foi finalizado durante a visita de Veszteg ao Institute for Social
and Economic Research, Osaka University, Jap&o.

**Técnico de Planejamento e Pesquisa da Coordenacao de Estudos de Mercado e Regulacdo da Diretoria de Estudos e Politicas Setoriais,
de Inovacao, Regulacdo e Infraestrutura - DISET/Ipea.

*** Professor da Universidad Carlos IIl de Madrid.

**** Técnico de Planejamento e Pesquisa da Diretoria de Estudos e Relacdes Economicas e Politicas Internacionais - DEINT/Ipea e
pesquisador do Centro Internacional de Politicas para o Crescimento Inclusivo (CPI-CI).

1. Costa, Silva e Vaz (2009) mostram que no Brasil a taxa de participacdo das mulheres é de 54%. Para os homens era de 85% em
2006. O Chile apresenta a taxa de participacdo mais baixa para as mulheres na América Latina, cerca de 47%, segundo os dados da
Encuesta de Caracterizacion Socioeconomica (Casen) de 2003.
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MENEZES FILHO, 2005).? Desse modo, mesmo que o diferencial de saldrios
entre homens e mulheres seja reduzido, a desigualdade de renda pode crescer,
devido a0 aumento da desigualdade entre as mulheres.

Neste caso, o retorno proveniente dos investimentos em educagao — dado o
maior estoque educacional das mulheres em relagao aos homens — e o diferencial
racial podem ser determinantes importantes da desigualdade salarial e, por meio
desta, da desigualdade total dos rendimentos. Nesse sentido, é importante olhar
para o efeito global dos determinantes dos saldrios das mulheres — tanto aqueles
relacionados a remuneragio de atributos produtivos, como a educagao, quanto
possiveis fontes de discriminag¢ao, como a cor — na distribui¢ao salarial, em vez de
se concentrar apenas no efeito condicional na média.

A regressao quantilica é uma poderosa ferramenta econométrica para examinar
a distribui¢ao dos saldrios das mulheres de uma forma util e esclarecedora. Por
exemplo, ela pode revelar se os retornos educacionais tendem a contribuir para uma
desigualdade maior — quando os retornos sao mais elevados no topo da distribuicio
de saldrios — e se os diferenciais raciais de saldrio tendem a ser mais prevalentes
em quantis salariais mais elevados. Conforme apontam Martins e Pereira (2004),
maiores retornos da educagio para os quantis mais elevados podem indicar que a
qualidade da educagio ou externalidades e complementaridades relacionadas aos
maiores niveis educacionais, entre outros fatores, podem ser importantes para en-
tender os mecanismos que atuam no sentido de aumentar a desigualdade salarial.
Neste caso, um acréscimo da participagao feminina com um viés pré-mulheres
escolarizadas pode ter o efeito de aumentar a desigualdade total, mesmo em um
contexto de redu¢ao da desigualdade salarial, como discutido em Costa, Silva e
Vaz (2009). Neste sentido, o aumento da participagiao de mulheres pobres e seu
acesso a maiores saldrios sao fatores extremamente importantes a serem levados em
conta pelas politicas publicas, para diminuir tanto a desigualdade salarial quanto
a desigualdade total.

Em termos metodoldgicos, o principal desafio na estimagdo dos determinantes
da oferta de trabalho ¢ que o saldrio de mercado nao ¢ observdvel para quem nao
estd participando do mercado de trabalho. Este problema ¢ particularmente im-
portante no caso das mulheres, que enfrentam mais restri¢oes para participar do
mercado de trabalho. Ignorar o fato de que a distribui¢ao salarial observada no
mercado para as mulheres ¢ truncada pode gerar um viés de sele¢io na estimativa
dos parametros da equagio de saldrios.

A econometria possui vdrios métodos de estimagao que contornam o viés de
selecio mencionado. O método convencional para estimar a oferta de trabalho sem

2. Hoffman e Leone (2004) também apontam que a renda do trabalho das mulheres contribuiu para o aumento da desigualdade na
renda familiar per capita entre 1981 e 2002.
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viés de selegao baseia-se na corre¢ao de Heckman, que consiste em duas equagoes: as
equagdes de participagao e de saldrio. A equagio de participagao explica a probabi-
lidade de participar do mercado de trabalho, enquanto a equagio de saldrio explica
os saldrios de acordo com a abordagem minceriana de capital humano, incluindo o
termo de corregao derivada da distribui¢io do termo de erro da equagio de parti-
cipagdo. Em geral, este tipo de modelo pressupoe uma distribui¢ao normal padrao
para o termo de erro da equagao de participa¢ao (modelo probiz). No entanto, o
uso de métodos semiparamétricos que nio dependem de qualquer hipdtese sobre
a distribui¢ao dos erros do modelo tornou-se comum na literatura.’

Buchinsky (2001) aplica o modelo de selegao amostral num arcabouco de
regressao quantilica para estimar os retornos educacionais sobre os saldrios das
mulheres nos Estados Unidos no periodo compreendido entre 1968 ¢ 1990. Ele
mostra que as estimativas semiparamétricas da equagio de selegao (participagao
no mercado de trabalho) siao consideravelmente diferentes daquelas obtidas a
partir de um modelo paramétrico probit, e que existe um viés de selegao amostral
importante para todas as faixas etdrias e quantis.

A abordagem de regressio quantilica permite-lhe identificar que os retornos
educacionais aumentaram muito para as coortes mais jovens, mas variaram pouco
para as geracoes mais velhas, e que, em geral, os retornos sao mais elevados nos
quantis mais baixos no inicio do perfodo de observagao e maiores nos quantis mais
elevados no final do periodo de observagao.

No que se refere a literatura brasileira, existem poucas aplicagoes de regressoes
quantilicas para investigar os determinantes dos saldrios das mulheres. Maciel,
Campélo e Raposo (2001), por exemplo, mostram um aumento nos retornos edu-
cacionais nos quantis superiores da distribui¢ao salarial das mulheres entre 1992 ¢
1999. Entretanto, como a maioria das aplicagdes, os autores nio controlam para
um possivel viés de selecio amostral.

Bartalotti e Leme (2007) investigam a discriminagao salarial com base em
cor e sexo, utilizando dados referentes ao Brasil fornecidos pela Pesquisa Nacional
por Amostra de Domicilios (PNAD), do Instituto Brasileiro de Geografia e Es-
tatistica (IBGE) de 2004. Eles mostram que a discriminagdo baseada em cor e
sexo ¢ positivamente relacionada com o quantil da distribui¢ao salarial. Também
indicam que os retornos educacionais sao maiores para os quantis mais elevados
em todos os grupos analisados, e que isso aumenta as desigualdades entre as mu-
lheres. Arcand e D’Hombres (2004) adotam o método de regressao quantilica,
sem corregao para sele¢do amostral, e constatam que a discriminagao racial atinge
mais os negros e pardos e aumenta a medida que se sobe ao longo da distribui¢ao

3. Ver Martins (2001) para uma aplicagdo desta abordagem na oferta de trabalho das mulheres em Portugal.
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condicional de saldrios. Santos e Ribeiro (2006) investigam diferencial salarial
entre homens e mulheres aplicando regressao quantilica (também sem corregao
para selegio amostral), a fim de investigar a hipStese de teto de vidro (glass ceiling),
segundo a qual existe uma barreira invisivel para o crescimento do rendimento
dos saldrios das mulheres nos niveis mais altos de rendimento, o que implicaria
que o diferencial salarial entre homens e mulheres tenderia a aumentar ao longo
da distribui¢do de saldrios. Suas estimativas mostram que o diferencial salarial de
género tem a forma de U invertido, exceto para quantis mais elevados, nos quais
hd um enorme aumento do diferencial de saldrios. Este aumento para os decis
superiores indica a existéncia de um teto de vidro.

O objetivo deste estudo é apresentar novas estimativas relativas ao saldrio
das mulheres no Brasil, enfocando os retornos educacionais e diferenciais raciais
de saldrio dentro deste grupo. Usa-se regressao quantilica com corregao semipa-
ramétrica para sele¢ao amostral similar & de Buchinsky (2001), com o intuito de
se estimar como estes determinantes variam ao longo da distribuigao de saldrios,
contribuindo, ou nio, para uma desigualdade salarial maior. Serd avaliado se a
hipétese de normalidade da distribuigao dos erros no modelo Heckit padrao nao
leva a estimativas ainda enviesadas dos parAmetros de interesse. Existe apenas uma
aplicagdo de técnicas para a corre¢ao semiparamétrica de selegao amostral usando
dados brasileiros. Tanuri-Pianto e Pianto (2002) aplicam esta metodologia para
decompor o diferencial de saldrios entre trabalhadores formais e informais.

Os resultados confirmam que os retornos educacionais sao, de fato, elevados
na amostra de mulheres ocupadas na faixa etdria entre 20 e 60 anos no Brasil.
Além disso, os resultados da regressio quantilica mostram que os retornos edu-
cacionais e a discriminagio racial tendem a ser maiores para as mulheres no topo
da distribuicao salarial.

O trabalho estd organizado da seguinte forma. A se¢do 2 descreve brevemente
o modelo de Heckman de sele¢io amostral e sua versao quantilica. A segdo 3 expoe
a abordagem semiparamétrica para corrigir viés de sele¢io. Os dados utilizados na
estimativa s3o apresentados na se¢o 4. A se¢io 5 traz os principais resultados e a
sec¢io 6, as conclusoes.

2 0 MODELO DE SELECAO AMOSTRAL DE HECKMAN E SUA VERSAQ
QUANTILICA

2.1 Heckman: modelo de selecao amostral

No modelo de sele¢io amostral proposto por Heckman (1979), a varidvel depen-
dente de interesse ¢ 0 logaritmo do saldrio-hora observado apenas para os individuos
que participam do mercado de trabalho. Uma das principais premissas do modelo
estabelece que um individuo participa do mercado de trabalho sempre que seu
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saldrio de mercado for maior do que seu saldrio de reserva. Este modelo pode ser
descrito na seguinte forma:

i

TAM, NOSAL, OUTRAS, URBANA, R,

Xj

[1, CR018, CR0O3, CROG, EDU, ID, ID2, BRANCA, CHEFE,]
b+ g, (1)

A equagdo (1) é chamada de equacao de participagdo e Z' ¢ a diferenga entre
o saldrio de mercado e o saldrio de reserva, que ¢ linearmente dependente com
relagao a X. Por sua vez, X é um vetor de caracteristicas individuais e do domicilio
cuja especificagio é baseada na teoria de capital humano minceriana e na hipStese
de que cuidar dos afazeres domésticos e dos filhos sao as principais alternativas
femininas ao trabalho remunerado, particularmente ao exercido fora de casa. As
varidveis CRO18, CROG6 e CRO3 sao, respectivamente, o niimero de criangas menores
de 18, 6 e 3 anos de idade na familia; EDU é o ndmero de anos de escolaridade; /D
¢ a idade da mulher dividida por 10; /D2 ¢ o valor do quadrado de /D; a varidvel
BRANCA assume o valor de 1 se a cor for branca, e a CHEFE assume valor 1 se for
chefe de familia; 7AM ¢ o ndmero de pessoas no domicilio; NOSAL corresponde
ao total das rendas nao salariais da pessoa; OUTRAS é a renda dos demais membros
da familia; URBANA é uma varidvel bindria para domicilio em dreas urbanas; e R
¢ um conjunto de varidveis bindrias para regides geograficas.

A varidvel dependente Z nio é observdvel, mas, uma vez que se pode observar
se o agente trabalha ou nio, pode-se verificar se Z*>0 ou nao. Logo, Z" possui
uma realizagio dicotdmica e observdvel Z que estd relacionada com Z" como a
seguir:

LLCRO18, CRO3, CROG,EDU, ID, ID2, BRANCA,
o, _)"" \ CHEFE, TAM, NOSAL, OUTRAS, URBANA,R

Xi

j PB+e >C
i )

i

0, caso contrdrio

A equagio (3) éa equagao de saldrio que depende linearmente de um conjunto
de caracteristicas do mercado de trabalho e individuais, H < X . Ou seja, todas as
varidveis que afetam o saldrio individual e o saldrio de reserva. Formalmente:

SAL, = (1, EDU, BRANCA, ID, ID2, URBANA, R), .y + u, (3)

H;

4. Seguimos Buchinsky (1998) na escolha das variaveis que determinam a participagao das mulheres na forca de trabalho.
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O viés de selecao amostral ocorre porque somente se observa a varidvel SAL
descrita na equagio (4) em vez de SAL":

SAL, se Z, =1
SAL =177 4 4)
0se Z =0
ESAL |H,,Z, =1))=H,.y. +E(u,|H,,Z =1) =
=H.y. +Eu|H,e,2-X'B) (5)

w(X’B)

Ao se supor que o termo de erro (#, 8)1. tem uma distribui¢ao normal bivariada,
entdo U(.) na equagdo (5) ¢ igual ao produto entre a inversa da razdo de Mill e
a covarincia entre € e #. Este é o famoso procedimento de Heckit, introduzido
por Heckman (1979), que pode ser utilizado para estimar os coeficientes Y de

. . ~ (I)(X,Bpmbit)
forma consistente regredindo SAL com relagao a H e ————
quadrados ordindrios (MQO). OXB,,0)

por minimos

2.2 Regressao quantilica para o modelo de selecdo amostral de Heckman:
Buchinsky (1998)

Por meio da regressio quantilica, introduzida por Koenker e Bassett (1978),
estimam-se fung¢des quantilicas condicionais, ou seja, estimam-se modelos cujos
quantis da distribui¢io condicional da varidvel resposta sao definidos como fungées
das covariadas observadas. O método de MQO permite que se determine a média
condicional de uma varidvel aleatdria, SAL*, dadas algumas varidveis explicativas
H. Por sua vez, a regressao quantilica vai além ao permitir esta determinagio em
qualquer quantil (1) da fun¢do de distribui¢do condicional. Neste caso, a soma
assimetricamente ponderada do valor absoluto dos residuos é considerada para
calcular os pardmetros:®

1 . .
rnyln_ Z w;t | SALi - y]_]i | + Z wi(l -1 | SAL,‘ - y[—[i | (6)
i:8al; > YH; i:Sal; < yH;

5. Ver Koenker e Bassett (1978) e Koenker e Hallock (2001) para mais detalhes.
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Assim, 0 método de regressao quantilica oferece uma visao mais profunda sobre
as relacoes entre as varidveis na base de dados (KOENKER; HALLOCK, 2001).
No caso particular que interessa a este trabalho, pode-se testar se os coeficientes
associados aos retornos educacionais e os diferenciais raciais diferem ao longo da
distribuigao de saldrios.

A equagio (5), formalmente, pode ser modificada para adaptar-se ao arca-
bougo do quantil condicional(t) como a seguir:

Quant (SAL |H,,Z, =1)=H,.y_+ Quant (u, | H,,Z =1) =
=H,. v, +Quant (u;| H,,e, 2 -X,'B) @)

u(X’B)

O termo quantil condicional na equagio (7) nao tem as mesmas proprie-
dades do valor esperado truncado do termo de erro na equagio (5). Observe-se
que, diferentemente da equagio (5), o termo de corregao, i_(X'B), ndo ¢ igual ao
produto entre a inversa da razao de Mill e a covariAncia entre € e 1, a0 se supor que
(u, €), possui uma distribuigao normal bivariada. De fato, o quantil condicional
possui uma forma desconhecida que ¢ fun¢io de X'P.

3 ESTIMADOR SEMIPARAMETRICO COM DOIS ESTAGIOS: NEWEY (1991) E
BUCHINSKY (1998)°

Buchinsky (1998, 2001) aplica a técnica de regressao quantilica para investigar
a oferta de trabalho feminina nos Estados Unidos. A natureza deste problema
requer modelos de sele¢ao amostral. Dado que o quantil condicional dos saldrios
observados depende do termo de corre¢iao com forma desconhecida, o estimador
de dois estdgios semiparamétrico ¢ usado conforme sugerido por Heckman (1979)
e Newey (1991).

Neste artigo, segue-se um caminho semelhante, na medida em que se estima
a equagio de participagao no primeiro estdgio por meio de um método semipara-
métrico e prossegue-se para a estimagao da equagio de saldrios — adicionando-se
o termo de corregdo derivado do primeiro estdgio — por regressio quantilica. O
procedimento de dois estdgios semiparamétricos utilizados neste trabalho ¢ resu-
mido a seguir.

1) Primeiro estdgio — estimador semiparamétrico proposto por Gallant e Nychka
(1987): estima-se o parimetro 3 por quase mdxima verossimilhanca seguindo

6. Ver detalhes no anexo A.
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Gerfin (1996) e Gabler, Laisney e Lechner (1993), que adotam a técnica
de estimagdo proposta por Gallant e Nychka (1987). Nesta abordagem, a
estimagdo ¢ desenvolvida sem se supor uma pré-distribui¢ao condicional
especificada para o termo de erro (%, €).. O modelo sugere a utilizagao de
um polinémio interpolador de Hermite como aproximagio de F, ,(.), a
fungao de distribuigao condicional desconhecida do termo de erro €.7 As
estimativas do probit paramétrico e semiparamétrico nio sio diretamente
compardveis porque o dltimo nao tem varidncia unitdria. No arcabougo
semiparamétrico, um dos coeficientes é fixado em 1. No entanto, conforme
demonstrado por De Luca (2008), pode-se usar a razao entre os coeficien-
tes estimados para a comparacio. Mais detalhes sobre a primeira etapa do
processo de estimagao podem ser encontrados no anexo A.

2) Segundo estdgio — aproximagao polinomial do termo de corre¢ao: estima-
se o pardmetro Y, por uma regressao quantilica do SAL em respeito a

H = (1, EDU, BRANCO, ID, ID2, URBANO, R)l. e em respeito a uma
3

aproximagio do termo de selegio pL(X’ Bsp)’ como K(3) = Z (X].Sj ', onde
j=1

8, =XB,.

4 DADOS

As estimativas sao baseadas em uma amostra da PNAD/IBGE de 2007. Ela con-
tém 107.634 observagoes para mulheres com idade entre 20 e 60 anos. A tabela 1
apresenta estatisticas descritivas para a amostra total, usando os pesos amostrais.
Cerca de 61% das mulheres da amostra trabalham em empregos remunerados.
Portanto, a varidvel dependente /og do saldrio-hora é censurada para quase 40%
da amostra. Em termos de caracteristicas demogrdficas, 52% das mulheres eram
brancas, 23% eram chefes de famfilia com, em média, oito anos de escolaridade, e
86% viviam em dreas urbanas.

7. Outra forma de relaxar a hipétese de distribuicao gaussiana do termo de erro é seguir Klein e Spady (1993). Neste caso, a funcdo
de distribuicdo semiparamétrica kernel é utilizada como aproximacéo de £, (.) a funcéo de distribuido condicional desconhecida do
termo de erro &, Esta técnica é computacionalmente bastante custosa e, apesar dos esforcos empreendidos, néo foi possivel executa-la,
dado o grande tamanho da amostra.
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TABELA 1
Estatisticas descritivas da amostra

Varidveis Observagdes Médias Desvio-padrao Minimo Maximo
Dados ponderados

CHEFE 107.634 0,23 9,17 0,00 1,00
CROT8 107.634 1,22 27,98 0,00 13,00
CRO6 107.634 0,36 14,17 0,00 8,00
CRO3 107.634 0,17 9,19 0,00 6,00
TAM 107.634 3,95 37,92 1,00 22,00
EDU 107.031 8,00 96,96 0,00 15,00
ID 107.634 37,55 248,04 20,00 60,00
BRANCA 107.634 0,52 10,90 0,00 1,00
URBANA 107.634 0,86 7,49 0,00 1,00
OUTRAS 104.931 1.453,99 53.264,35 0,00 196.000,00
SAL 57.486 1,62 64,35 5,47 25,47
z 107.634 0,61 10,65 0,00 1,00
Regiao Norte 107.634 0,07 5,66 0,00 1,00
Regido Nordeste 107.634 0,26 9,56 0,00 1,00
Regido Sudeste 107.634 0,45 10,84 0,00 1,00
Regido Sul 107.634 0,15 7,79 0,00 1,00
NOSAL 107.634 1,30 51,36 0,00 11,66

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboracdo dos autores.

5 RESULTADOS

A tabela 2 apresenta as estimativas dos coeficientes e dos respectivos erros-padrao para
a equagdo de participagio obtidas por dois métodos: o modelo paramétrico (probit)
e o modelo semiparamétrico (o coeficiente de idade é fixado em uma unidade).®

Os dois métodos produziram resultados muito semelhantes. As varidveis
positivamente relacionadas com o saldrio de reserva, como o nimero de filhos na
familia — CH018, CH06, CHO3 —, os rendimentos nao laborais do individuo —
NOSAL — e a renda total dos outros membros da familia — OUTRAS — sao signi-
ficativas e afetam negativamente a decisdo de participar no mercado de trabalho.
O coeficiente da varidvel relacionada a educagao (EDU) ¢ positivo e € estatistica-
mente diferente de zero. O efeito da idade apresenta uma forma de U invertido,
indicando que a participagdo no mercado de trabalho aumenta com a idade, mas
em uma determinada idade comeca a diminuir. Os resultados também indicam
que as mulheres brancas e as que vivem em 4reas urbanas s3io menos propensas
a participar do mercado de trabalho, enquanto as mulheres chefes de familia sao
mais propensas a participar do mercado de trabalho.

8. 0 estimador semiparamétrico identifica os coeficientes apenas em termos relativos e, portanto, fixou-se o coeficiente IDADE em 1.
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TCAciiLfAi\czientes e erros-padrao da equacdo de participacao
Varidveis _ Probit ; _ Gallant e Nychka ;
Coeficientes Erro-padrao Coeficientes Erro-padrao
Intercepto -1,4855 0,0026 0,1648327 0
BRANCA -0,0291 0,0004 -0,22497 0,003811
DO 0,1007 0,0001 1,00000 -
ID2 -0,0013 0,0000 -0,01297 2,48E-06
EDU 0,0611 0,0001 0,59963 0,000894
TAM —0,00005 0,0002 —0,0229 0,001644
CRO18 0,0253 0,0003 0,181029 0,002505
CRO6 —0,0885 0,0005 —0,91336 0,004839
CRO3 -0,1576 0,0006 -1,64769 0,006804
Regido Norte -0,1083 0,0010 -1,0087 0,009248
Regi&o Nordeste -0,0299 0,0008 -0,32931 0,007294
Regi&o Sudeste -0,0202 0,0008 -0,14173 0,006859
Regiéo Sul 0,1691 0,0009 1,6216 0,007996
URBANA —-0,4784 0,0006 -4,17314 0,007573
CHEFE 0,3651 0,0005 3,458954 0,006372
NOSAL -0,077 0,0001 -0,76418 0,001349
OUTRAS -2,02E-05 1,91E-06 -0,00025 1,05E-06

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboracdo dos autores.

As tabelas 3 e 4 apresentam as estimativas de regressao quantilica para os re-
tornos educacionais e os diferenciais raciais.” As estimativas de regressao quantilica
sem termo de corregao e com um termo de corre¢ao paramétrico' sao apresentadas
apenas como referéncia. Os resultados sdo ilustrados nos gréficos 1 e 2.

Nota-se que independentemente dos trés métodos utilizados, apés o quantil
0,30, os coeficientes associados 2 varidvel educagio comegam a aumentar, e no
quantil 0,6 tornam-se maiores do que o retorno educacional médio estimado por
MQO. Quanto aos coeficientes associados com o diferencial racial, estes mostram
uma forma semelhante 4 descrita pelos retornos educacionais: caem até o quantil
0,30 e entdo passam a aumentar 2 medida que se sobe na distribui¢do de saldrios,
sendo maior do que a estimativa de MQO a partir do sexto decil.

9. Os resultados apresentados nas tabelas 3 e 4 foram obtidos utilizando-se a rotina do SAS QUANTREG. Os intervalos de confianca
(ICs) sdo basgados em erros-padrdo estimados por bootstrap.

10. u(\‘:\)=zotj9j’1 ,onde 8 = X;Bpropit -
=
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TABELA 3
Resultados da regressao quantilica (coeficientes e ICs): retornos educacionais
EDU EDU EDU
Quantis (sem termo de selecédo) (termo de selecdo paramétrico)  (termo de selegao semiparamétrico)
Coeficientes 1C 95% Coeficientes 1C 95% Coeficientes 1C 95%

0,1 0,1084 0,1049 0,119 0,0971 0,0920 0,1021 0,0976 0,0930 0,1022
0,2 0,1024 0,0997 10,1052 0,0964 0,0926 0,1002 0,0969 0,0931 0,1006
0,3 0,1004 0,0981 0,1027 0,0967 0,0932 0,1002 0,0975 0,0938 0,1012
0,4 0,1041 0,1022 0,1060 0,1008 0,0979 10,1037 0,1018 0,0988 0,1048
0,5 0,1085 0,1067 10,1103 0,1079 0,1054 0,1104 0,1090 0,1065 0,1115
0,6 0,1144 0,125 10,1163 0,1146 0,119 0,173 0,162 0,133 0,191
0,7 0,1197 0,1177 0,1216 0,1202 0,1170 0,1233 0,1215 0,1189 0,1241
0,8 0,1272 0,1251 10,1293 0,1297 0,1263 0,1331 0,1318 0,1285 0,1350
0,9 0,1371 0,1341 0,1402 0,1453 0,1420 0,1487 0,1456 0,1421  0,1491

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboracdo dos autores.

TABELA 4
Resultados da regressao quantilica (coeficientes e ICs ): diferenciais raciais
BRANCA BRANCA BRANCA
Quantis (sem termo de selecéo) (termo de selecdo paramétrico)  (termo de selecao semiparamétrico)
Coeficientes 1C 95% Coeficientes IC 95% Coeficientes IC 95%
0,1 0,0994 0,0788  0,1200 0,1063 0,0856  0,1270 0,1053 0,0837 0,1269

0.2 0,0988  0,0831 0,1145 0,1019  0,0862 0,1175 0,1002  0,0853  0,1151
0.3 0,1018  0,0872 0,1164 0,1032  0,0895 0,1168 0,1026  0,0879  0,1173
04 0,1072  0,0930 0,1215 0,1078  0,0943  0,1213 0,1083  0,0956  0,1209
0,5 0,1221  0,1075 0,1366 0,1161 0,1026 0,129 0,1160  0,1012  0,1308
0,6 0,1336 0,118  0,1492 0,1293 0,128 0,1459 01276~ 0,115 0,1436
0,7 0,1526  0,1332 0,1719 0,1430  0,1228 0,1632 0,1431 0,1243  0,1619
0.8 0,1598  0,1351 0,1845 0,1525  0,1341  0,1708 0,1509  0,1290  0,1727
0,9 0,1612  0,1217  0,2006 0,1543  0,1242 0,1844 0,1541 0,1229  0,1853

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboragdo dos autores.

Percebe-se que as estimativas dos retornos educacionais semiparamétricas
ao longo da distribuigao de saldrios tendem a ser localizadas entre as estimativas
dos dois modelos paramétricos com e sem corregdo. O grifico 1 mostra que, en-
quanto para os quantis mais baixos a estimativa paramétrica sem correcao tende
a superestimar os retornos da educagio, para os quantis mais elevados os retornos
educacionais sao subestimados. Os ICs de 95% para o modelo com corregao
semiparamétrica cruzam com a estimativa com corre¢ao paramétrica para todos
os quantis relatados, mas nao coincidem com as do modelo sem corre¢ao para o
primeiro e dltimo decil da distribui¢ao salarial.
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GRAFICO 1
Retornos educacionais: estimativas da regressao quantilica
(Coeficientes)

0’09 L | | | | |
H N N “ N} 3o} N Ne) AN 5 S ae] Q & S Ne) N O
A NN N N NN NS N N\ 0 NS N Q/\\ RO PN NN
Quantis
Fonte: Elaboracéo dos autores. m— EDU (semiparamétrica) === EDU (paramétrica) = === EDU (sem correcdo) === EDU (MQO)

Quanto ao coeficiente associado a cor, os resultados semiparamétricos no
gréfico 2 mostram que as estimativas paramétricas sem corregdo levam a uma su-
perestimagio do impacto da discrimina¢ao no quantil superior (0,95). No entanto,
os ICs de 95% para as trés estimativas se sobrepdem uns aos outros, tornando as
estimativas muito semelhantes.

GRAFICO 2
Diferenciais raciais: estimativas da regressdo quantilica
(Coeficientes)

1 1 1
H Q ) N “ N} 3ol N Ne) AN 5 S e} N ) S Ne} N O
N 5 Q:\ Q(}’ Q'} Q’?’ ¥ v > X ?’ g Q\’ Q/\\ Q/\\ Q%’ Qﬂb Q?) Q?’

Quantis

— BRANCA ip étrica)= = = BRANCA (paramétrica)
== == BRANCA (sem correcdo) === BRANCA (MOO)

Fonte: Elaboracéo dos autores.

Para 0 modelo semiparamétrico, fez-se um teste para ver se os coeficientes
sdo diferentes entre quantis, de modo que se pode afirmar que ambos os retornos
educacionais e diferenciais raciais tendem a ser maiores em quantis mais elevados.
Os resultados s3o apresentados nas tabelas B.1 e B.2 no anexo B. Mostra-se clara-
mente que para os retornos educacionais a partir do quantil 0,40 pode-se rejeitar
qualquer igualdade dois a dois entre coeficientes de quantis diferentes. Resultados
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semelhantes foram encontrados para os coeficientes associados a cor, salvo o co-
eficiente no quantil 0,10, que apenas se mostram inferiores aos coeficientes dos
quantis superiores ao quantil 0,60. Entre os quantis mais elevados (entre 0,90 e
0,80 quantis), nao hd diferenga na comparagio de pares de coeficientes.

6 CONCLUSOES

As estimativas para os retornos educacionais confirmam o fato estilizado sobre
o elevado retorno oriundo dos investimentos em educagao observado no Brasil,
mesmo para o subgrupo populacional de mulheres entre 20 e 60 anos de idade. Elas
também revelam que a andlise do retorno condicional médio da educagio esconde
um importante fato: de que este retorno nao ¢ constante ao longo da distribui¢ao
salarial. Na verdade, os retornos educacionais tém uma forma de U assimétrico
para a esquerda, revelando que para os quantis mais baixos os retornos educacionais
diminuem antes de aumentarem nos quantis mais elevados. No modelo semipa-
ramétrico, o retorno ¢ bastante estdvel por volta de 10%'" nos quantis de 0,1 até
0,3. No entanto, cresce de forma constante a partir do quantil 0,3, atingindo o
mdximo de 16% no quantil 0,9.

Este resultado estd em consonéncia com a literatura, que apresenta retornos
mais elevados no topo da distribuicio (MACIEL; CAMPELO; RAPOSO, 2001;
MARTINS; PEREIRA, 2004; BARTALOTTI; LEME, 2007). Ademais, revela
que, mesmo que a desigualdade entre as mulheres seja menor que entre os homens,
¢ possivel que um aumento da participagdo da oferta de trabalho feminina leve
a uma diminui¢do da desigualdade salarial concomitantemente a um aumento
da desigualdade total. Fatores nio facilmente observdveis, como a qualidade da
educagio, ou complementares a esta, como redes sociais, e outras externalidades
relativas & educagao podem explicar 0 aumento do retorno da educagio ao longo da
distribui¢do de saldrios. Tal fato requer um cuidado especial das politicas publicas
no sentido de melhorar a qualidade da educagio, diminuir sua heterogeneidade e,
a0 mesmo tempo, garantir as mulheres de familias pobres maiores possibilidades
de acesso a postos de trabalho melhor remunerados. Tais politicas incluem nao
somente treinamento ¢ aquisi¢ao de habilidades gerais e especificas, mas também
melhor oferta de equipamentos publicos como creches e escolas, que permitam as
mies retornarem ao mercado de trabalho com menores privagdes em termos de
tempo e custos domésticos.

Com relagdo as diferengas entre os resultados da corregao semiparamétrica e o
modelo sem corre¢do para o caso do retorno da educagio, fica evidente que a nao
corregao do viés superestima os retornos da educagio para os quantis mais baixos
e subestima-os para os quantis mais elevados. No entanto, no hd diferenca entre

11. O diferencial salarial é calculado exponencializando-se o coeficiente e subtraindo-se uma unidade.
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os resultados dos modelos paramétrico e semiparamétrico. As estimativas pontuais
s3o muito parecidas e os ICs se interceptam em todos os quantis. Este resultado
sugere que as corregoes paramétrica e semiparamétrica do viés de sele¢io no Am-
bito da andlise de regressao quantilica apresentam resultados muito semelhantes.
Portanto, ao contrdrio de Buchinsky (2001), pelo menos no caso brasileiro, a
corre¢io semiparamétrica nao revela nenhum viés na corre¢ao paramétrica para o
retorno da educagdo no contexto de regressdes quantilicas.

Com relagao aos coeficientes associados a cor, os resultados mostram com-
portamentos semelhantes ao observado para o caso da educa¢io. No entanto, para
isto a selegao amostral nio parece afetar as estimativas dos diferenciais raciais de
saldrios, dado que nio hd diferenca substancial entre as trés estimativas analisadas.
No que diz respeito as variagdes ao longo da distribui¢ao salarial, os diferenciais
raciais de saldrios parecem ser muito maiores em quantis mais elevados. Isto leva
a conclusio de que entre os trabalhadores do sexo feminino a discriminagao racial
de saldrios ¢ mais flagrante. Ou seja, ¢ possivel que exista um teto de vidro para
mulheres negras nas ocupagoes melhor remuneradas. O diferencial racial de saldrios
de acordo com o modelo semiparamétrico é de 11% no quantil 0,1 e de 17% no
quantil 0,9. Este resultado estd alinhado, por exemplo, com Arcand e D’Hombres
(2004) e Bartalotti e Leme (2007), que encontraram que a discriminagio racial —
aproximada pelo diferencial racial — seria mais forte nos quantis mais elevados. Além
disso, Bartalotti e Leme (2007) mostram que a diferenca salarial entre mulheres
brancas e negras ¢ maior no topo da distribuicao salarial. Apesar de os autores nao
corrigirem para o viés de sele¢ao amostral, os resultados do presente texto indicam
que as trés estimativas diferentes sao muito semelhantes. Ou seja, neste caso, a
selegao amostral nio parece enviesar o coeficiente associado a cor.

Em resumo, este texto tem duas mensagens importantes. A primeira refere-se
a uma questdo técnica: trabalhar com uma distribuigao paramétrica condicional
errada dos erros do modelo para corrigir o viés de selegao pode levar a vdrios
problemas na estimativa do retorno da educagdo nas equagdes salariais. Ou seja,
pode levar a superestimagio dos retornos educacionais em quantis mais baixos e a
subestimagdo de quantis mais elevados. O mesmo nio ocorre para estimativas de
diferenciais raciais. A segunda mensagem refere-se  necessidade de se olhar paraa
distribuigao condicional de saldrio por inteiro para se obter uma visio mais clara do
impacto heterogéneo dos retornos educacionais e diferenciais raciais de saldrios. Os
resultados da regressao quantilica mostram que os retornos educacionais tendem
a ser maiores para as mulheres no topo da distribui¢io salarial. Da mesma forma,
a discriminagdo racial tende a ser mais grave para as mulheres na parte superior
da distribuigao salarial. Este dltimo resultado evidencia a existéncia de um teto
de vidro para as negras na distribui¢io de saldrios das mulheres. Neste contexto,
politicas que melhorem a qualidade da educagio e assegurem um acesso maior das
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mulheres negras mais educadas a postos mais bem remunerados s3o necessdrias para
garantir uma melhora na desigualdade salarial que se reverta também em melhora
na desigualdade total dos rendimentos.

ABSTRACT

We estimate the returns to education for women and the racial wage differential among women over
the wage distribution in Brazil by using quantile regression with semiparametric correction for sample
selection. Our estimates show that the returns to education are high and that they are not constant
along the wage distribution. Both returns to education and the racial wage differentials are higher at
higher points of (the conditional) wage distribution. Black women seem to be facing a glass-ceiling in
the higher wage segment of the distribution. In addition, quality of education seems also to play some
role in the inequality observed among higher paid women. The paper also reveals that using a probit
specification to the participation equation in order to correct selection issues yields very similar results to
the semiparametric correction for both returns to education and racial discrimination.
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ANEXO A

£
A aproximagio polinomial de Hermite é dada por b (u)= Z a0, u'™ exp[—(u/f))z].
ij=0

Segue-se a normalizagdo escolhida por Gabler, Laisney e Lechner (1993)
e fixase §=+/2 ¢ 0, = (2m)"“. O pardmetro 4 fornece flexibilidade para a dis-
tribuigio do termo de erro. A medida que 4 aumenta, aumenta-se o leque das
distribui¢bes consideradas, diferentemente do que ocorre na distribui¢ao normal
do modelo probit.



Regressdo quantilica com correcdo para a seletividade amostral: ... 101

De Luca (2008) sugere a fixacao de 4 pela aplicagio de alguns critérios de
selegio do modelo (por exemplo, os critérios de informagio de Akaike e o baye-
siano). No entanto, conforme apontado por Gerfin (1996) e Gabler, Laisney e
Lechner (1993), o processo de estimagao torna-se pesado e tende a ndo convergir
para o limite mdximo global 4 medida que # aumenta. Por um lado, especula-se
que provavelmente (muito) mais observa¢oes sao necessdrias para que se possa
escolher o valor do pardmetro correto. Por outro lado, argumenta-se que 4 = 3 (o
menor valor possivel para o parimetro) nio ¢ md escolha na prética.

Com esta especificagio, a fungdo de probabilidade pode ser definida como
F(Xy]|X,)=S" J‘ b’ (u)du, sendo que:
—Xn¥

1, CR018, CR03, CROG, EDU, ID, ID2, BRANCA, CHEFE,
S = j b (wdu e\ TAM, NOSAL, OUTRAS, URBANA, R

X;

Para a estimagao, usou-se o comando SNP do STATA desenvolvido por De
Luca (2008).

ANEXO B

TABELA B.1
Teste de Wald para diferencas entre os coeficientes de EDU entre os quantis do
modelo semiparamétrico

q=0,2 q=0,3 qg=04 q=0,5 q=0,6 q=0,7 q=08 q=0,9
g=0,1 036502 0,04548 -1,78833 —4,76260  —7,34282 —9,03923 -11,8454 -16,54719

q=02 -0,47078 -3,12444 -7,11413  -9,67195 -11,3164 -14,1423 —19,06323
q=03 434919 -933534 -11,8897 13,3054 -16,3825 -21,12105
q=04 -8,15305 11,0789 ~12,4040 154860 ~—19,97940
q=05 ~7,85693  -9,51669 13,2453 ~17,74780
q=06 -5,18583 10,5122 ~14,83515
q=07 -8,41607 —12,93223
q=08 ~8,07499

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboracdo dos autores.
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TABELA B.2
Teste de Wald para diferencas entre os coeficientes de BRANCA entre os quantis do
modelo semiparamétrico
q=0,2 q=03 q=04 q=0,5 q=0,6 q=0,7 q=08 q=0,9
g=0,1 061354 0,28195 -0,29534 -0,98676 —1,89811 -3,13169 -3,41703 -2,87258

q=0,2 -0,39884 -1,15214 -2,03920 -3,13955 -4,45697 -4,55794 -3,48114
g=0,3 -1,18331 -2,13954  -3,22455 -4,40026 -4,53174 -3,42872
qg=0/4 -1,76977 -3,02369 -4,29718 -4,23918 -3,01860
q=0,5 -2,30225 -3,80962 -3,81815 —2,53336
g=0,6 -2,65237 -2,65735 —1,77844
q=0,7 -1,15189  -0,78864
qg=08 -0,26600

Fonte: PNAD/IBGE de 2007.
Elaboracdo dos autores.
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0 presente trabalho objetiva testar se ha clubes de convergéncia na desigualdade de renda dos muni-
cipios brasileiros, no periodo de 1991 a 2000, e quantificar qual o efeito da educacéo e do perfil entre
as rendas do trabalho e das transferéncias governamentais neste processo. Os clubes de convergéncia
foram identificados de forma enddgena, através de um modelo com efeito threshold, no qual a variavel
threshold utilizada foi o indice de Gini no periodo inicial. Foram encontrados seis clubes de convergéncia.
Neste processo de convergéncia, a renda do trabalho mostrou-se mais significante para a reducdo da
desigualdade do que a renda oriunda das transferéncias governamentais. A média de anos de estudo
(MAE) também contribuiu para a reducdo da desigualdade nos municipios que apresentaram menor
desigualdade inicial.

1 INTRODUCAO

A desigualdade ¢ um problema amplo e que abrange vdrios aspectos sociais e
econdmicos, incluindo disparidades de acesso a saide e a outros bens e servigos,
diferenciagdes raciais, de género, educacionais, de habilidades, entre outros. Estas
multiplas facetas da questdo podem refletir ou explicar a desigualdade de renda,
foco principal deste estudo.

A questdo da concentragdo de rendimentos no Brasil tem rafzes histéricas
decorrentes do processo de evolugao econémica do pais e, apesar da sua redugao ob-
servada nos tltimos anos, o pais continua com a posi¢ao de destaque internacional

como uma das sociedades mais desiguais do mundo (BARROS; MENDONCA,
1995; BARROS; HENRIQUES; MENDONCA, 2000).

Conforme Ferreira ez al. (2007), ¢ possivel identificar, nos tltimos 25 anos,
trés periodos com dinimicas distintas de desigualdade, a saber: 7) de 1981 a 1989,
periodo com uma elevada desigualdade; 77) de 1989 a 1993, caracterizado por uma
elevada volatilidade e por um pico de desigualdade; e 777) de 1993 a 2005, marcado
por um periodo de acelerada redu¢do na desigualdade.

* Professor do Departamento de Economia Aplicada e do Curso de Pds-graduacao em Economia da Universidade Federal do Ceara
(DEA/CAEN//UFC).

** Professora da Universidade Federal da Paraiba (UFPB).
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Uma possivel forma de se analisar as razoes que levam 2 existéncia de unidades
econdmicas ricas e outras menos favorecidas e de testar se esta diferenca entre elas
tende a desaparecer no longo prazo, consiste na elaboragao de estudos que testam
as hipéteses de convergéncia.

Neste sentido, Ferreira e Ellery Jr. (1996) nao rejeitam a hipétese de con-
vergéncia para a renda per capita dos estados brasileiros. Azzoni (2001) encontra
evidéncias empiricas de um processo de convergéncia da renda regional no Brasil.
Os resultados de Laurini, Andrade e Pereira (2003) e de Coclho e Figueiredo
(2007) sao favordveis a existéncia de clubes de convergéncia de renda per capita
nos municipios brasileiros.

Segundo Benabou (1996), o acréscimo de choques idiossincrdticos em vdrios
modelos neocldssicos de crescimento econdmico gera uma possivel convergéncia
em distribui¢do. Em outras palavras, economias com os mesmos fundamentos
macroecondmicos tenderiam para um mesmo nivel de distribui¢io da renda per
capita. Baseado no trabalho de Benabou, e a partir de uma amostra composta
por dados internacionais, Ravallion (2003) encontra suporte para a hipdtese de
convergéncia da desigualdade de renda medida pelo indice de Gini. Para o Brasil,
Gomes (2007) nio rejeita a hipdtese de convergéncia absoluta da desigualdade de
renda para os municipios brasileiros no periodo 1991-2000.

Entretanto, o nivel de desigualdade inicial pode gerar clubes de convergéncia
na desigualdade de renda (GALOR; ZEIRA, 1993). Quanto maior o nivel da
desigualdade inicial, maior a chance de se observar individuos que no possuem
um determinado valor limiar de riqueza inicial necessdrio para investimento em
capital humano. No futuro, estes individuos trabalhardo como mao de obra nao
qualificada e existird desigualdade entre a renda desses trabalhadores e a dos que
se qualificaram previamente. Desta forma, diferentes niveis de desigualdade inicial
podem gerar diferentes niveis de desigualdade de renda de longo prazo.

Almejando contribuir com o debate sobre um possivel processo de conver-
géncia na desigualdade’ de renda dos municipios brasileiros, o principal objetivo
deste trabalho consiste em testar a hipétese de clubes de convergéncia nesta varidvel,
considerando os efeitos da desigualdade inicial, bem como da média dos anos de
estudos (MAE), da participacao percentual das rendas provenientes do trabalho e
das transferéncias governamentais nesse processo.

Para isso, a desigualdade de renda nas unidades econdmicas analisadas ¢
medida pelo indice de Gini no periodo de 1991 a 2000 e utiliza-se um modelo de
regressao ad hoc baseado na estrutura de uma equagio de convergéncia condicional

1. Vale ressaltar que o sentido de desigualdade, neste trabalho, é restrito e refere-se & diferenca entre as rendas dos individuos de um
determinado municipio.
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com efeito limiar (¢hreshold), que permite testar e identificar a formagdo destes
clubes de maneira endégena a partir da desigualdade inicial observada.

Além de analisar esta questao através de enfoque e metodologia diferenciada,
este trabalho é importante por duas outras razdes. Primeiramente, a evidéncia
empirica em favor de um processo de convergéncia linear, neste caso, pode indicar
que o movimento de reversao na desigualdade de renda dos municipios brasileiros
ocorre de forma sustentdvel em diregao a um equilibrio de longo prazo.

Por outro lado, no caso de formacio de clubes de convergéncia, este processo
de reversao pode ocorrer em dire¢ao a multiplos equilibrios de longo prazo. Desta
forma, as politicas publicas devem ser diferenciadas de acordo com cada clube para
reduzir as desigualdades de renda entre eles.

Em segundo lugar, a metodologia empirica utilizada neste estudo permite a
identificagdo dos municipios pertencentes a cada clube, caso o teste para hipStese
de convergéncia em clubes seja aceita. Finalmente, os resultados encontrados
neste trabalho podem indicar qual politica publica é mais eficiente na redu¢ao da
desigualdade de renda dos municipios brasileiros.

Este artigo possui trés segoes. Na proxima segao, apresentam-se os principais
aspectos teéricos, metodolégicos e os dados utilizados. Em seguida sao apresenta-
dos os resultados empiricos. Na tltima se¢ao, sao tecidas as principais conclusoes
deste estudo.

2 ASPECTOS TEORICOS E ABORDAGEM EMPIRICA

2.1 O conceito de desigualdade, suas causas e a evolucdo da desigualdade
de renda no Brasil na década de 1990
De modo geral, a desigualdade econdmica tem sido observada em diferentes
sociedades e fases histéricas. Considerando essas diversidades, a natureza e a im-
portancia da desigualdade também divergem de regiao para regiao e de periodo
para periodo.

Ray (1998), ao conceituar desigualdade de maneira mais ampla, define-a
como a disparidade que possibilita o usufruto de uma determinada quantidade
de bens de forma diferenciada entre os individuos. Essa disparidade pode ser uma
resultante das condigoes iniciais divergentes, com as quais os individuos em ques-
t3o se deparam. Essas divergéncias nas condicoes iniciais das diferentes pessoas,
como caracteristicas pessoais e/ou socioecondmicas, podem de maneira isolada ou
combinada permitir que um individuo obtenha maiores facilidades em adquirir
determinadas oportunidades, que, ao longo da vida, podem levé-lo a possuir um
maior nivel de renda.
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Ipea (2006) e Barros et al. (2007) colocam que hd ao menos quatro grupos
de fatores que explicam uma distribui¢io desigual de renda, a saber: i) fatores
relativos ao mercado de trabalho; 77) a raga, o género e as habilidades inatas que
dizem respeito as caracteristicas natas dos individuos; 777) o nivel de riqueza inicial;
e iv) a desigualdade gerada pelos mecanismos dos mercados de capitais.

O mercado de trabalho se constitui como um fator explicativo da desigual-
dade, haja vista que é através da interacao entre oferta e demanda por mao de obra
q G
que as caracteristicas dos individuos sao transformadas em rendimento.

Neste contexto, hd dois fatores principais para explicar as diferencas na renda
do trabalho: as resultantes de diferengas de produtividade e as que derivam de discri-
minagio ou de segmentagio na renda de trabalhadores (BARROS; MENDONCA,
1995).

No primeiro caso, maior educagio (anos de estudos) levaria a uma habilidade
maior e consequentemente a maior produtividade e a maiores saldrios. No segundo,
o mercado ¢ dividido em dois segmentos, primdrio e secunddrio, e a renda dos
individuos ¢ determinada por caracteristicas particulares de cada segmento.

Estes submercados diferenciam-se principalmente quanto aos postos de tra-
balho. Nos postos primdrios, as vantagens sao maiores em termos de rendimentos,
seguridade e condigoes de trabalho, oportunidades de treinamento e perspectiva
de carreira; neste caso, acréscimos na educagio e experiéncia resultam em maiores
saldrios (CORREIA; GOMES FILHO, 1997). Nos postos secunddrios, também
chamados bad jobs, maior nivel de educagio niao significa necessariamente maiores
saldrios. Este segmento ¢ caracterizado por alta rotatividade da mao de obra, saldrios
relativamente baixos, mds condi¢oes de trabalho, baixa produtividade, estagnacao
tecnoldgica e niveis relativamente altos de desemprego.

Em sociedades com baixo acesso a educagdo, o aumento na demanda por
trabalhadores altamente qualificados pode gerar uma elevagio nos niveis de de-
sigualdade por dois motivos. Em primeiro lugar, a procura mais intensiva em
tecnologia e informagao gera maior demanda por trabalhadores qualificados, au-
mentando o rendimento deste segmento. Por outro lado, pode haver uma redug¢ao
nos rendimentos das pessoas com baixa qualificagio em virtude do crescimento da
desigualdade educacional e da desvalorizagao deste tipo de mio de obra, levando
assim a maior desigualdade.

Outro aspecto que pode justificar a desigualdade entre os diferentes agentes
¢ a divergéncia na capacidade inata das pessoas. De acordo com essa abordagem,
além dos aspectos de oferta e demanda por mao de obra, individuos com maiores
niveis de inteligéncia e carisma tendem a apresentar maiores niveis de rendimento
em comparagao com as pessoas que Nao possuem tais caracteristicas. Segundo
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Kerstenetzky e Costa (2005), relacionando essas habilidades inatas com os aspectos
do mercado de trabalho, pessoas que tivessem tais habilidades apresentariam uma
vantagem relativa no mercado do trabalho e, consequentemente, poderiam obter
aumento de saldrio em relagao aos demais trabalhadores.

Acemoglu (2000), utilizando a mesma abordagem, propde uma justificativa
para a desigualdade de renda salarial observada nos Estados Unidos p6s-1970. O
estudo mostrou que os principais fatores explicativos para a desigualdade de renda
no perfodo foram a evolugdo tecnoldgica que favorecia a mao de obra qualificada
e, por outro lado, a existéncia constatada de desigualdade salarial decorrente de
divergéncias nas habilidades inatas (desigualdade salarial residual).

O conjunto de fatores relativos as disparidades raciais e de género também
apresentam correlagio com a desigualdade de renda. As evidéncias empiricas mos-
tram que em algumas regides e paises os individuos pertencentes a certas minorias
raciais e étnicas tém maior probabilidade de ser pobres. Entre essas causas, que
podem levar individuos igualmente produtivos a ser tratados de modo desigual no
mercado de trabalho, temos o processo de discriminagio, que, do ponto de vista
da demanda, pode ser de dois tipos: discriminagio por preferéncia e discriminagio
estatistica ou informacional. Em ambos os casos, se dois individuos sao tratados de
modo desigual no mercado de trabalho, apesar de igualmente produtivos, o grupo
que ¢ alvo de preconceito tenderia a se distanciar no quesito renda do primeiro
grupo, gerando ou ampliando a desigualdade econ6mica e social entre eles.

Outro fator determinante da desigualdade de renda refere-se a imperfeicoes
no mercado de capital. Neste caso, devido & segmenta¢io no acesso ao crédito e aos
mecanismos de seguro, os resultados destas imperfei¢oes irdo afetar o mecanismo

de geragao e distribui¢ao de renda dos individuos (FERREIRA, 2000).

Em Galor e Zeira (1993), a distribui¢do inicial da riqueza influencia na de-
cisio de investimento em capital humano dos individuos. Isto ocorre em virtude
da assimetria existente no custo e no padrao de financiamento desse investimento
entre grupos de individuos com diferentes dotages iniciais de riqueza. Caso as
condi¢oes de financiamento para adquirir um nivel de educagao com qualidade
permanecam diferenciadas, dificultando o seu acesso aos individuos com menor
nivel de renda ou tornando as expectativas de ganho futuro insuficientes para co-
brir o gasto com esse investimento em capital humano no presente, esta situagao
gera maior distdncia entre os rendimentos dos trabalhadores qualificados e nao
qualificados no longo prazo, aumentando a desigualdade entre os individuos.

Em resumo, verifica-se que a desigualdade de renda pode refletir vérios outros
niveis de desigualdades sociais, diferenciagoes e discriminagoes socioeconémicas,
bem como caracterfsticas inatas dos individuos e até mesmo das institui¢oes de
uma determinada economia.
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Em relagdo a andlise da evolugio dos niveis de desigualdade de renda no
Brasil, dados do Ipea (2006) mostram que os indices de desigualdade do Brasil
apresentaram um declinio no periodo de 1990 a 2001. Essas informagées estao
sumarizadas na tabela 1, a qual mostra a evolugio do indice de Gini do pais para
o referido periodo.

TABELA 1

Evolucao da renda no Brasil — 1990-2001
Ano indice de desigualdade de Gini
1990 0,6119
1992 0,5805
1993 0,6024
1995 0,5987
1996 0,6003
1997 0,6004
1998 0,5985
1999 0,5921
2001 0,5938

Fonte: Ipeadata, 2009.

Vale salientar que, neste periodo, os mais pobres receberam um aumento na
sua renda’ e que a razdo da renda dos 10% mais ricos sobre os 10% mais pobres
caiu de 26,46% para 23,34%. Entretanto, apesar dessa redugio observada, o pafs
continua com a posi¢ao de destaque internacional como uma das sociedades mais
desiguais do mundo (BARROS; MENDONCA, 1995; BARROS; HENRIQUES;
MENDONGCA, 2000). Nesse sentido, verifica-se que a parcela da renda total
apropriada pela fragio de 1% dos mais ricos da populagio brasileira é da mesma
magnitude daquela apropriada pelos 50% mais pobres.

2.2 A hipétese da convergéncia

Entre os estudos recentes que visam calcular a convergéncia da renda entre re-
gides, a maioria teve como inspira¢o o instrumental desenvolvido por Barro e
Sala-i-Martin (1992). Este tem origem na versio de Cass-Koopmans (CASS,

1966; KOOPMANS, 1965) para o modelo de Solow (1956) e de Ramsey (1928).
Segundo Galor (1996), hd trés hipdteses de convergéncia distintas:

1) Absoluta: independentemente das condigdes iniciais das diferentes econo-
mias, as suas rendas per capita convergem para um mesmo nivel de longo
prazo (estado estaciondrio).

2.Ver em: <www.ipeadata.gov.br>,
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2) Condicional: independentemente das condigoes iniciais, as rendas per
capita de economias com caracteristicas estruturais idénticas convergem
para um mesmo nivel de longo prazo.

3) Clubes de convergéncia: em economias que apresentam condi¢des iniciais
similares e caracteristicas estruturais idénticas, as rendas per capita conver-
gem para um mesmo nivel de longo prazo.

De acordo com Azzoni (2001) e Azzoni et al. (2000), o modelo de Solow,
ainda que muito intuitivo, proporciona questoes metodoldgicas complicadas de ser
resolvidas no que se reporta a técnica de estimagao. Estas questdes estao vinculadas
a necessidade de as economias se encontrarem em seus respectivos estados estacio-
ndrios. Uma forma de se contornar o referido problema surge através da andlise da
correlagio entre o nivel da renda inicial e a subsequente taxa de crescimento.

Hd vdrios modelos tedricos nos quais o sistema econdmico apresentard diferen-
tes equilibrios de estado estaciondrio. Becker, Murphy e Tamura (1990) introduzem
uma fungio de produgio de capital humano sujeita a ndo convexidades, gerando
um efeito limiar (#hreshold) no processo de acumulagao deste fator de produgao,
que depende do seu nivel inicial de acumulag¢io. Nos modelos apresentados por
Benabou (1996), Durlauf (1996) e Galor e Tsiddon (1994), aspectos familiares
e locais possuem efeitos sobre a distribui¢ao inicial de capital humano, gerando
clubes de convergéncia.

Neste estudo, a explicagao para a possibilidade de diferentes estados estaciond-
rios de desigualdade de renda, responsdvel pela formagao de clubes de convergéncia
dessa varidvel, segue as ideias apresentadas por Galor e Zeira (1993). Segundo esses
autores, a distribui¢ao inicial da riqueza influencia na decisao de investimento em
capital humano dos individuos da seguinte forma: o custo e o padrao de finan-
ciamento do investimento em capital humano nao sio os mesmos entre grupos
de individuos com diferentes distribuiges iniciais de riqueza. Portanto, o retorno
deste investimento também ¢ diferenciado nestes grupos.

Desta forma, haveria um efeito limiar (¢hreshold) na decisao de investimento
em capital humano e nos seus retornos futuros. O individuo que nao possuir um
determinado valor de riqueza inicial pode preferir nao investir em educagio e tra-
balhar como mao de obra nio qualificada na presenca de imperfei¢oes no mercado
de crédito. Neste caso, investimento em capital humano torna-se limitado aos
individuos com riqueza inicial alta o suficiente para ultrapassar este valor limiar.

Como os saldrios e os ganhos futuros dependem do capital humano que o
individuo possui, haverd trabalhadores qualificados ganhando melhores saldrios do
que trabalhadores nao qualificados. E a diferencga entre estes dois grupos é maior
quanto maior for a diferenca inicial na distribui¢ao da riqueza.
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Portanto, a distribuigdo inicial da riqueza influencia na desigualdade de renda
no longo prazo: quanto pior for a desigualdade inicial, maior serd o ndmero de
individuos que ndo atingem o referido valor limiar e que, portanto, nao investem
na acumulagio de capital humano. O resultado deste processo serd uma distincia
maior entre os rendimentos dos trabalhadores qualificados e nao qualificados, ou
seja, na desigualdade no longo prazo. Ademais, a desigualdade inicial de renda
pode resumir a influéncia dos fatores que causam este problema, abordados na
secdo anterior, no seu nivel no futuro.

2.3 0 modelo de efeito limiar (threshold)

A abordagem descrita abaixo é baseada em Hansen (2000) que desenvolveu um
modelo de regressio com efeito limiar® (¢threshold) apresentado a seguir.

.yi:el,xi_i'eﬂ q; <Y (1)

yi:eéxi_i_ei’ q,>Y ()

onde ¢, ¢ a varidvel threshold, que é usada para dividir a amostra em dois ou
mais grupos chamados de classes ou regimes. A varidvel aleatéria e, é o erro de
regressao. Este modelo pode ser representado em uma tinica equagao. Para isso,
defina a varidvel dummy d,(y)= I{g, <y}, onde /{-} é uma fungio indicadora e
faca %;(v) = x,4,(Y). Os modelos apresentados nas equagoes (1) e (2) podem ser
eXpressos como:

Y, =0, x,+06 x,(y)+e¢ 3)

em que 8, =0, —0,. A equacio (3) pode ser representada na forma matricial,
isto é, seja Ye e vetores (n x 1); X e Xy matrizes com dimensao (7 x 7). Entao a
equagio (3) torna-se:

Y =X0+X3, +e (4)

3. Note que cada grupo (clube) de municipios pode apresentar um modelo com parametros diferenciados, isto &, y;, = 6'; x. + e 05
quais sdo determinados de forma enddgena a partir da variavel de efeito limiar. Desta forma, este modelo pode capturar uma possivel
heterogeneidade espacial entre estes clubes. No entanto, seria interessante incluir nesse tipo de modelo testes para autocorrelacdo
espacial, bem como a possibilidade da incluséo destes fatores espaciais caso seja necessario.
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Os pardmetros da equagio acima (0, 8, Y) podem ser estimados por Mi-
nimos Quadrados Ordindrios (MQO). Definindo S,(6,8,7) = (Y- X6 - X,8)’
(Y- X0 -X,0) como a fungdo de soma de quadrados dos erros, por definigo,
os estimadores de minimos quadrados 6,8,y minimizam a soma acima. Neste
processo, assume-se que Y € restrito a um conjunto limitado Ly,?J =T.

Condicionando os parimetros da equagio (4) em relagao aos valores de 7,
obtém-se os estimadores de minimos quadrados, 6,( 7)e d,(y), através da regressao
de Yem X, = LXX yJ . Assim, § (0,8,7) pode ser escrita na forma concentrada:

S, =S, 00,50 )=YY -Y'X(XX)' XY ®)

No processo de estimagio do valor de ¥, deve-se realizar uma varredura sobre
os valores de v, tal que,

f/ =argminS (y) (6)

vell

_Apbs a determinagio de y, as estimativas de MQO de 8 e y sdo dadas por
0=0"(Y) e 5=5(y).

Para testar a hipétese nula de linearidade, H: 8, = 0,, contra a hipétese
alternativa de efeito limiar, Hansen (1996, 2000) sugere utilizar a estatistica Sup
F (ANDREWS; PLOBERGER, 1994). Como este teste nao possui uma distri-
buigdo assintdtica padrio, serd utilizado o procedimento de boozstrap sugerido por
Hansen para se obter os valores criticos deste teste. Neste trabalho, o teste serd
realizado até que nenhuma parti¢io da amostra seja estatisticamente significante
ao nivel de 5%.

2.4 A equacao de convergéncia em desigualdade e os dados

De acordo com Benabou (1996), vdrios modelos neocldssicos de crescimento
econdmico, que consideram a possibilidade de choques idiossincréticos, implicam
a convergéncia da distribui¢ao de renda per capita. Ravallion (2003) testou esta
hipétese utilizando uma equagio de convergéncia na qual o indice de Gini é a
varidvel analisada em detrimento do produto (renda) per capita.

In| ——=|=B, +B,Gini,, +¢,, 7

onde Gini;, é o indice de Gini da 7-ésima economia no periodo z. Neste trabalho,
utiliza-se uma versao ampliada do modelo apresentado na equagao anterior, o qual
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inclui trés varigveis explicativas adicionais e uma fungio indicadora representada
por /(.), para capturar possiveis efeitos limiares (#hreshold).
Gini,
In| —=22 | ={a + B In(Gini, ) + ) In(Yzrabalho,) +

. 11991
Glnli,199l

o In(Yeransferéncia,) + o, In(mae,) + ot (In(Yerabalho,))* +
o, (n(Yeransferencia,)) V(Gini, o) <)+ {0} + B2 In(Gini )+ (8)
o’ In(Yerabalbo,) + o’ In(Yeransferéncia,) + o’ In(mae, ) +
+o: (In(Ytrabalho,))* + o (In(Yeransferencia,))* Y(Gini, o) > 7) + €,
onde:

(Gini), = mede o grau de desigualdade existente na distribui¢ao de indivi-
duos segundo a renda domiciliar per capita. Seu valor varia de 0, quando nio hd
desigualdade (a renda de todos os individuos tem o mesmo valor), a 1, quando a
desigualdade é mdxima (apenas um individuo detém toda a renda da sociedade e
a renda de todos os outros individuos ¢ nula);

(Ytrabalho), = média da participagao percentual das rendas provenientes do tra-
balho (principal e outros) na renda total do municipio do periodo de 1991 a 2000;

(Yeransferéncia), = média da participagdo percentual das rendas provenientes
de transferéncias governamentais (aposentadorias, pensdes e programas oficiais de
auxilio, como renda minima, bolsa-escola e seguro-desemprego etc.) na renda total
do municipio do periodo de 1991 a 2000;

(mae), = média da MAE de pessoas com 25 anos ou mais de cada municipio

i do periodo de 1991 a 2000.

A amostra utilizada compreende 5.507 municipios brasileiros nosanos de 1991 e
2000 e foram coletados junto ao Ipeadata.* Na equagao (8), a evidéncia de convergéncia
éassociada com o sinal negativo para 3. Os clubes s2o determinados a partir da aplicagao
do teste de linearidade de forma continuada até que nenhuma partigao adicional da
amostra (clubes de convergéncia) seja encontrada ao nivel de significAncia de 5%.

4. Ha no Brasil 5.564 municipios, entretanto foram retirados os municipios da amostra que néo apresentaram, no periodo em anélise,
informagdes sobre alguma das variaveis utilizadas no modelo. Apds esse procedimento a amostra analisada engloba 5.507 municipios.
Ver: <www.ipea.gov.br>
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3 RESULTADOS EMPIRICOS
O modelo apresentado na equagio (8)° foi estimado de acordo com o procedi-
mento descrito na subsegao 2.2. A hipétese de homocedasticidade dos residuos foi
rejeitada e, por isso, optou-se pelo uso de estatisticas de teste e de desvios-padrao

robustos 2 heterocedasticidade.

A varidvel threshold utilizada foi o nivel de desigualdade inicial, isto ¢, o indice de
Gini dos municipios do ano de 1991. A partir desta varidvel, seis clubes de convergéncia
(C1,...,C6) foram encontrados, todos significantes ao nivel de 5%. Estes clubes estao
na forma de nds terminais na 4drvore de regressao apresentados na figura 1.

FIGURA 1
Arvore de regressdo: modelo threshold

y<0,57* 5.507 vy>0,57*
municipios
4301 1.206
municipios municipios
y<047* y>047* 7<065" 7> 0657
1.086
3.352 C5
municipios
y<-0,50* v>0,50*
N6
885 de decisdo
municipios
y<0,48* y>0,48%

Fonte: Elaboracdo propria.

5. Inicialmente um modelo de regressao linear, incluindo as variaveis da equagao (8) mais as variaveis MAE ao quadrado e gastos correntes
em razdo dos gastos orcamentarios dos municipios, foi estimado para a amostra toda (grupo Brasil). Através de testes para modelos nao
aninhados (nonnested), baseados no principio da abrangéncia (encompassing tests) e na estatistica F, selecionou-se o modelo apresentado
na equacao (8). Para maiores detalhes sobre este procedimento para selecdo de modelo, consultar Davidson e Mackinnon (1993). Esse
mesmo procedimento foi realizado a partir de outro modelo amplo, o qual substituiu os gastos correntes pelos gastos piblicos nas funcées
de educacdo e cultura, habitacdo e urbanismo e administracao e planejamento, todas em relacdo ao montante das despesas orcamentarias
municipais. Novamente os testes para modelos ndo aninhados foram favoraveis a utilizacdo do modelo representado na equacéo (8).
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O clube 1 é composto por municipios brasileiros que apresentaram coeficiente
de Gini, em 1991, menores do que 0,47. O clube 2 retine os municipios no qual
o Gini inicial é maior do que 0,47 e menor ou igual a 0,48. Os clubes 3, 4, 5 ¢ 6
sdo aqueles em que 0,48< Gini 91 < 0,50; 0,50 < Gini 91 £0,57; 0,57< Gini 91
< 0,65 e 0,65 < Gini 91, respectivamente.

As ﬁguras A.1 e A2, apresentadas no anexo, mostram os 5.507 municipios
brasileiros que fizeram parte da amostra, classificados de acordo com os clubes de
convergéncia encontrados. Na figura A.1, as bordas do mapa foram suprimidas para
permitir uma melhor visualizagao dos pequenos municipios préximos as fronteiras
estaduais. Na figura A.2, as delimitagbes geogrdficas das mesorregides brasileiras
foram incluidas para permitir melhor visualiza¢ao da distribui¢o espacial dos clubes
de municipios encontrados.

A tabela 2 apresenta os valores dos parAmetros e das estatisticas t (em parén-
teses) para o Brasil e para cada clube de convergéncia.

TABELA 2
Analise de regressao
o Brasil al Q2 a 4 a5 C6
Municipios
5.507 949 250 635 2.467 1.086 120
-12,61° -882"  -1500" -17,49° 14,577 -1032" -0,94
Constante
(10,48) (—1,94) (-9,62) (-5,87) (-8,47) (-5,10) (-0,38)
Gini inicial (1997) —0,64" -0,52" 0,12 -0,39 0,55 —0,66" -0,55
(-53,93)  (-1,59) (0,14) (-1,43)  (-13,50)  (-9,83) (—2,80)
6,48 4,85 8,08 9,05 7,52 5,27 0,61
Renda do trabalho
(11,23) (2,29) (2,72) (6,42) (9,06) (5,42) (0,48)
L 0,02 -0,10 0,09 0,08 -0,04 0,09 -0,07
Renda de transferéncias
(0,83) (-1,25) (1,29) (-1,14) (-1,07) (2,39) (-0,83)
-0,83" -0,64" -1,05" -1,15 0,96 -0,69 0,11
Renda do trabalho ?
(12,03) (2,56) (3,00) (6,76) (-9,09) (5,75) (0,67)
L 0,03 -0,01 -0,06" -0,01 -0,02" 0,04 0,01
Renda de transferéncias?
(5,58) (0,63) (5,58) (0,97) (-1,25) (4,44) (0,04)
MAE 0,03 -0,08" —-0,02" -0,04" -0,02" 0,02 0,05™
(-8,46) (-9,87) (-1,99) (3,38) (-3,33) (2,50) (1,65)
R? ajustado 0,55 0,48 0,49 0,44 0,34 0,26 0,17
Variancia do residuo 0,006 0,007 0,005 0,006 0,006 0,005 0,008

Fonte: Elaboracdo propria.
Nota: * significantes a 5%; ** significantes a 10%. Estatisticas t entre parénteses.

O parametro 3 estimado mostra-se negativo e significante ao nivel de 5%
para o Brasil como um todo e para os clubes de convergéncia 1, 4, 5 ¢ 6. Em ou-
tras palavras, hd evidéncias empiricas de que, nestes casos, existe um processo de
convergéncia da desigualdade da distribui¢ao de renda no Brasil e que este processo
apresenta grupos com caracteristicas diferentes.
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Portanto, politicas publicas diferenciadas para cada um destes clubes podem
ser realizadas para que a desigualdade entre eles diminua ou desaparega no longo
prazo. Caso contrdrio, existe a possibilidade de se observar grupos de municipios
nos quais as diferengas de desigualdade de renda diminuam dentro do (intra) grupo,
mas permanegam constantes ou aumentem se comparadas entre os grupos.

Exceto no sexto clube, a participagao percentual das rendas provenientes do
trabalho na renda total do municipio mostrou-se estatisticamente significante e com
uma associa¢ao nio linear com a varidvel explicada. Especificamente, a relagio entre
a taxa de desigualdade de renda e a proporgao da renda do trabalho alternou-se entre
positiva e negativa, de acordo com valores menores ou maiores, respectivamente, da
varidvel explicativa em questdo. Isto significa que um aumento na renda média do
trabalho pode aumentar a desigualdade da renda em alguns municipios e reduzi-la
em outros.

No perfodo em andlise, a propor¢ao das rendas de transferéncias governa-
mentais na renda municipal mostrou-se estatisticamente significante nos clubes
2,3, 4 e 5. Apenas no quinto clube ocorreu uma associagao desta varidvel com a
varidvel dependente, de maneira nio linear, semelhante 4 da participago da renda
do trabalho explicada no pardgrafo anterior. Nos clubes 2, 3 ¢ 4 os coeficientes
estatisticamente significantes da renda transferida foram os dos termos ao quadra-
do, evidenciando uma relagio negativa entre a taxa de desigualdade de renda e os
valores mais elevados da participagio da varidvel renda de transferéncias.

Através dos valores estimados dos coeficientes apresentados na tabela 2 e
de valores médios para as varidveis que representam as fontes de renda utilizadas
neste trabalho, calcularam-se as elasticidades da taxa de desigualdade de renda em
relagdo a estas varidveis (apresentadas na tabela 3).

Os resultados exibidos na tabela 3 mostram que a elasticidade da renda do trabalho
¢ sempre maior, de forma expressiva, do que a da renda de transferéncia. Resultado
semelhante ao encontrado por Lerman e Yitzhaki (1985) para os Estados Unidos. Por
exemplo, no caso dos municipios que compdem o clube 2, a elasticidade média da
proporgao da renda do trabalho na taxa de desigualdade é 0,92, enquanto a elasticidade
média da propor¢ao da renda das transferéncias na taxa de desigualdade ¢ 0,32.

TABELA 3
Elasticidades renda
S Brasil @ C2 3 Cc4 5 6
Municipios
5.507 949 250 635 2467 1086 120
Renda do trabalho —-0,63 —-0,66 -0,92 -0,80 -0,75 -0,63
Renda de transferéncias ~ —0,14 - -0,32 - -0,10 -0,12

Fonte: Elaboracdo propria.

Nota: (-) Elasticidades ndo foram calculadas em virtude de as estimativas dos parametros da varidvel em andlise nao serem
significantes do ponto de vista estatistico.
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No que se refere a varidvel MAE, esta contribuiu mais para a redugo da
desigualdade nos municipios menos desiguais inicialmente. Nos clubes com maior
desigualdade, em 1991, o coeficiente desta varidvel foi positivo. A média da MAE e
o nivel de desigualdade inicial nos clubes 5 ¢ 6 sio maiores do que nos demais (ver
tabela 4); portanto, pode existir maior desigualdade via maior retorno da educagio
e maior desigualdade inicial (GALOR; ZEIRA,1993), ou uma combinag¢io de
composi¢ao educacional e retornos da educagao maiores nestes clubes (MENEZES

FILHO; FERNANDES; PICCHETTTI, 2006).

Ainda neste sentido, Chiswik (1971) mostra que, nos paises menos desenvol-
vidos, uma expansao educacional pode produzir um aumento na dispersao salarial
e, consequentemente, um aumento da desigualdade, dependendo do nivel inicial
e da dispersao educacional e da relagao entre anos de estudo e seu retorno.

E claro que esta constatagao nao desmerece em nenhum momento a educagio
como um instrumento de redugdo de desigualdade de renda. Na verdade, deve-se
facilitar o acesso 2 educagio de qualidade para os menos favorecidos para reduzir
as disparidades geradas pelos seus retornos.

A tabela 4 apresenta estatisticas descritivas para as varidveis utilizadas na equagio
(8), excetuando-se as varidveis ao quadrado, para cada clube encontrado neste estudo.
Nesta tabela, verifica-se também que a renda das transferéncias foi menor, em termos
médios, para os clubes que iniciaram com um nivel maior de desigualdade.

TABELA 4
Estatisticas descritivas dos clubes de convergéncia
Clube 1 Clube 2
Variaveis Média Deswﬁo» Maximo  Minimo Média Deswﬂo— Maximo ~ Minimo
padréo padréo
Taxa de Gini 0,18 0,12 0,53 -0,19 0,12 0,10 0,41 -0,12
Gini inicial (1991) 0,44 0,02 0,47 0,35 0,47 0,00 0,48 0,47
Renda do trabalho 73,58 7,84 89,82 44,90 74,06 7,33 90,03 52,40
Renda de transferéncias 13,35 4,20 26,10 2,50 13,76 4,36 28,91 2,15
MAE 3,05 1,42 6,97 0,64 3,38 1,35 7,93 0,93
Clube 3 Clube 4
Variaveis Média Deswﬁo» Maximo ~ Minimo Média Desv[o— Maximo ~ Minimo
padréo padréo
Taxa de Gini 0,11 0,10 0,43 -0,17 0,05 0,09 0,42 -0,36
Gini inicial 0,49 0,01 0,50 0,48 0,53 0,02 0,57 0,50
Renda do trabalho 73,32 7,53 89,03 43,32 74,24 7,18 90,22 39,50
Renda de transferéncias 13,78 4,31 29,28 1,73 13,63 4,31 29,43 1,36
MAE 3,29 1,26 6,95 0,60 3,60 1,18 8,91 0,99

(continua)
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(continuacao)

Clube 5 Clube 6
Variaveis . Desvio- L . . Desvio- o .
Média . Maximo  Minimo Média . Maximo  Minimo
padrdo padrao
Taxa de Gini —-0,02 0,09 0,30 -0,32 0,11 0,10 0,10 -0,35
Gini inicial (1991) 0,60 0,02 0,65 0,57 0,68 0,03 0,79 0,65

Renda do trabalho 74,25 7,28 89,03 38,74 72,03 9,19 91,54 29,93
Renda de transferéncias 13,18 4,69 27,17 1,39 12,09 5,37 24,41 2,30
MAE 3,89 1,17 9,25 1,10 3,66 1,19 7,32 1,45

Fonte: Elaboracdo propria.

4 CONSIDERACOES FINAIS

Através de um modelo de efeito limiar (#hreshold), no qual os grupos (ou clubes)
sdo selecionados de forma enddgena, este trabalho testou a hipétese de clubes
de convergéncia na desigualdade de renda, medida pelo indice de Gini, entre os
municipios brasileiros no periodo de 1991 a 2000.

H4 evidéncias empiricas de que o processo de convergéncia mencionado
esteja ocorrendo e foram identificados seis clubes a partir do indice de Gini inicial
(1991). Ou seja, dependendo do nivel inicial de desigualdade, podem existir mul-
tiplos estados estaciondrios, cada um destes formando um clube de convergéncia
com caracteristicas socioecondmicas distintas.

Essas evidéncias significam que os fatores que promoveram a redugio da desi-
gualdade da distribui¢ao de renda brasileira, no periodo em andlise, atuaram de forma
assimétrica nos municipios. Caso este cendrio nao seja alterado, é possivel que se observe
no longo prazo uma redugio nas desigualdades de renda entre os municipios pertencentes
aum mesmo clube. Entretanto, a desigualdade de renda entre municipios de diferentes
grupos pode persistir ou até mesmo aumentar. Para remediar este possivel processo de
segmentagdo ou de polarizagao da desigualdade de renda entre os municipios brasileiros,
politicas publicas diferenciadas de acordo com as necessidades e caracteristicas socioeco-
nomicas de cada um destes clubes podem ser elaboradas e executadas.

Nestes clubes, as rendas provenientes do trabalho e das transferéncias go-
vernamentais, expressas em termos de participagdo percentual na renda total do
municipio, apresentaram, a partir de um determinado montante, uma correlagio
negativa com a taxa de desigualdade de renda na maioria dos clubes encontrados.
Vale ressaltar que a elasticidade da renda do trabalho mostrou-se sempre muito
superior ao da renda de transferéncias.

Estes resultados sao em favor da possibilidade de que politicas que melhorem
o nivel de emprego e a produtividade do trabalhador possam obter resultados
mais eficazes na redug¢do da desigualdade do que politicas redistributivas, as quais
também foram significantes do ponto de vista estatistico.
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Outra varidvel empregada nesta andlise foi a MAE. Nos dois clubes que
apresentaram maior desigualdade inicial, os coeficientes estimados para esta vari-
4vel foram positivos. A maior desigualdade de renda inicial pode ser responsdvel
por maior desigualdade no acesso a educa¢ao de qualidade, tornando os retornos
do investimento em capital humano diferentes entre os individuos e, portanto,
aumentando o nivel de desigualdade de renda nestes clubes. Nos demais clubes,
esta varidvel mostrou-se negativamente correlacionada com a taxa de desigualdade
de renda. Desta forma, facilitar o acesso 2 educagao de qualidade para os menos
favorecidos pode reduzir a desigualdade de renda em todos os municipios brasileiros
e principalmente nos municipios que pertencem aos dois clubes que apresentaram
maior desigualdade inicial.

ABSTRACT

This work aims to test for convergence of income inequality in Brazilian municipalities, from 1991 to
2000, under the focus of convergence clubs, and to quantify the contribution of education and the pro-
file of the labor income and government transfers in this process. These clubs have been endogenously
identified using a threshold effect model, with the initial period Gini index as threshold variable. In the
six convergence clubs identified, empirical evidence shows a convergence process of income distribution
inequality in Brazil. In this process, labor income has been more significant for the inequality reduction
than income from government transfers, while the average number of study years has also contributed
for reducing inequality in the municipalities with lower initial inequality.
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ANEXO

FIGURAA.1
Municipios brasileiros e clubes de convergéncia: sem bordas

Gini 91
[ Até 0,000

De 0,000 a 0,437

De 0,437 a 0,499
7 De 0,492 0,558
I De 0,558 a 0,602
M De 0,602 a 0,647
1l De 0,647 a 1.000

Fonte: Elaboracdo propria.
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FIGURAA.2
Municipios brasileiros e clubes de convergéncia: bordas para mesorregioes

Gini 91

Até 0,000

De 0,000 a 0,437
7 De0,43720,499
[7 De 0,499 2 0,558
[ De 0,558 a 0,602
19 De 0,602 a 0,647
Il De 0,647 a 1.000

Fonte: Elaboragdo propria.



MODELO DE CRESCIMENTO BASEADO NAS EXPORTACOES:
EVIDENCIAS EMPIRICAS PARA CHILE, BRASIL E MEXICO EM
PERSPECTIVA NAO LINEAR*

Jodo Paulo Martin Faleiros**
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Este trabalho faz uma avaliagdo néo linear sobre modelo de crescimento orientado pelas exportacdes,
por meio do MR-STVAR. O tratamento ndo linear aqui desenvolvido assume que a trajetdria da taxa de
crescimento do produto ao longo do tempo pode alternar entre quatro diferentes tipos de regimes. Cada
um destes se caracteriza como uma combinacdo entre altas e baixas taxas da variacdo trimestral tanto
do produto como das exportagGes. Por meio do teste de causalidade de Granger é possivel verificar em
qual dos regimes a taxa de crescimento corrente das exportacdes aumenta a capacidade preditiva do
crescimento do Produto Interno Bruto (PIB). O modelo MR-STVAR foi aplicado para um conjunto de trés
paises latino-americanos: Brasil, Chile e México.

1 INTRODUCAO

O estudo do modelo de crescimento orientado pelas exportagoes ganhou espago nos
tltimos anos. Ampliar o conhecimento dos fatores econdmicos que esto por trds desse
mecanismo de crescimento, assim como levantar evidéncias empiricas que atestam sua
existéncia foi o intuito principal da literatura ligada a essa 4rea de pesquisa.

Em sintese, podemos destacar algumas das principais razdes econdmicas que
explicam a origem de um crescimento sustentado pelas exportagoes. Em Balassa
(1978, 1985) esse fato estd ligado a alocagdo de recursos de acordo com as vantagens
comparativas do pais, maior utilizagao da capacidade instalada, exploragao de eco-
nomias de escala e 0 aprimoramento tecnolégico em resposta 2 competi¢ao externa.
Para Bruton (1989) a chave do crescimento estd na mudanga tecnoldgica e no au-
mento da produtividade e, para tanto, as exportagoes sao relevantes. Em Grossman
e Helpman (1991) as exportagoes podem ser um mecanismo importante de difusao
de conhecimento, e com isso engendrar um aumento de produtividade. Marin
(1992) argumenta que o crescimento das exportagdes possui influéncia estimulante
na economia via spzllovers tecnoldgicos e outros tipos de externalidades. Felipe e Lim
(2005) salientam que a estratégia de crescimento baseado nas exportagoes contribui

* Os autores agradecem ao editor, aos dois pareceristas, a Eduardo Angeli e aos participantes do XXXVI Encontro Nacional de Economia
da Associacao Nacional dos Centros de Pés-graduacdo em Economia (ANPEC-2008) pelos comentarios e sugestdes.

** Doutorando em Economia pela Faculdade de Economia e Administracdo da Universidade de Sdo Paulo (FEA/USP) e Economista do
Banco Nacional de Desenvolvimento Economico e Social (BNDES).

*** Professor titular do Departamento de Economia da FEA/USP.
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para introdugao de novas tecnologias tanto para o setor exportador como para o resto
da economia, além de ser um canal de aprendizado e avango tecnoldgico.

Por sua vez, Jung e Marshall (1985) destacam que o aumento das exportagoes
pode alavancar a demanda do produto de um pais, além de permitir importagoes
intermedidrias produtivas. Panayiotis e Dimitris (2005) indicaram quatro canais
pelos quais as exportacoes influenciam o produto: 7) via multiplicador do comércio
internacional; 77) especializa¢io dos produtos para exportacio, de modo que haja
uma alocagio do setor doméstico menos eficiente para o mais eficiente; 777) aumento
de divisas para importagao de bens de capital; e 7v) aumento substancial de eco-
nomias de escala e aceleragdo da taxa de acumulagio de capital.

Do ponto de vista empirico, o teste de causalidade de Granger, difundido a
partir de Granger (1969), tem sido um dos procedimentos mais usuais para verificar
a hipétese de crescimento orientado pelas exportacoes (JUNG; MARSHAL, 1985;
BAHMANI-OSKOOEE, 1991; MARIN, 1992; HENRIQUES; SADORSKY,
1996; AWOKUSE, 2007). O grande mérito dessa técnica estd em investigar, por
meio da estrutura do modelo VAR, se a taxa de crescimento corrente das expor-
tagoes, ao longo do tempo, contribui para o aumento do desempenho preditivo
do crescimento do produto.

Emergem dessa literatura empirica dois resultados importantes: em primeiro
lugar, para paises com diferentes niveis de renda, hd evidéncias de que as expor-
tagdes contribuem para a predi¢ao do produto; e em segundo lugar, os resultados
do teste de causalidade de Granger podem ser divergentes quando aplicado a um
mesmo pais (GILES; WILLIAMS, 2000).

Por exemplo, Xu (1996) e Ghatak (1998) refutam a hipdtese de inexisténcia de
orientagio do produto por meio das exportacoes para a Coreia do Sul. Entretanto,
em trabalhos como Dutt e Ghosh (1996) e Sharma e Dhakal (1994), tal hipStese
nao é rejeitada. Mesmo no caso do Japao e dos Estados Unidos, paises que possuem
economias bastante dependentes do mercado interno, esperava-se também uma
relagdo entre essas duas varidveis, uma vez que exportam produtos de alto valor
agregado. Novamente a literatura sugere resultados divergentes.'

A origem desse conflito estd relacionada tanto com a decisao do pesquisador de
escolher as varidveis e a periodicidade das séries, quanto com a escolha dos critérios
de informagao para selecao do nimero de defasagens, entre outros aspectos.

Um fator que pode ser relevante para a explicagio de tais divergéncias, até
entao pouco discutido, é supor que a relagao entre o crescimento do produto e o
crescimento das exportagdes seja intrinsecamente linear ao longo do tempo. Sob

1. Podemos citar Marin (1992), que, ao utilizar dados trimestrais, traz indicios de orientacdo do crescimento pelas exportacées para
os Estados Unidos, enquanto Ghartey (1993) traz apenas evidéncias de que o produto corrente aumenta o poder de previsdo das
exportacdes futuras.
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essa Gtica, uma nagdo teria somente trajetdria Unica de crescimento baseada na
dinimica externa.

Além do que, por trds da estrutura do teste de causalidade de Granger con-
vencional, é assumido que esse tipo de orientagao de crescimento via exportagoes ¢
sempre ativo ao longo do tempo. E essa hipétese pode ser restritiva, pois grande parte
dos paises analisados, além de ter nas exportagdes um dos motores da economia,
pode também ser conduzida pelo mercado doméstico. Nesse contexto, a melhor
maneira de se tratar essa questio é uma abordagem que possibilite diagnosticar
se hd diferentes tipos de condugao de crescimento. E isso é possivel por meio de
modelos que embutem uma parametrizagao nao linear de mudanca de regimes.

Consequentemente, evita-se incorrer em possiveis conclusdes errdneas ao se
realizar o teste de causalidade de Granger na estrutura linear padrio. A rejei¢ao da
hipétese nula de que o crescimento das exportacoes nao influencia a variagio do
produto nio implica, necessariamente, que as exportagoes, para todos os periodos,
s30 ativas na condugio do crescimento de um pafs. Por conseguinte, a nio rejei¢ao
nao significa auséncia de relago temporal entre as varidveis, mas essa pode estar
restrita somente a alguns perfodos.

A nio linearidade aqui discutida se comporta de acordo com os modelos
paramétricos da familia Smooth Transition Regression (STR), apresentados em
Anderson e Terdsvirta (1992) e Dijk, Terisvirta e Franses (2002). Estes possibilitam
a alternincia de regimes, de acordo com um limiar estimado endogenamente, e
um coeficiente de transi¢do entre as fases. Caso haja indicios de uma dinimica
nao linear, pode-se estimar um VAR com quatro diferentes tipos de regimes, assim

denominado Multiple Regime Smooth Transition VAR ou MR-STVAR.

A metodologia proposta ¢ aplicada a andlise de trés paises latino-americanos:
Brasil, Chile e México. No contexto aqui proposto estes trés paises tornam-se oportunos
para discussao e avaliagao empirica pelos seguintes aspectos: 7) durante 40 anos o mo-
delo de desenvolvimento seguido por esses paises se baseou no mercado doméstico via
processo de substituicao de importagoes (MELO; DHAR, 1992; BACHA; BONELLI,
2004); 7i) a partir das décadas de 1980 e 1990, ocorreu um processo de maior abertura
comercial, elevando a participagao do setor externo na composi¢ao do Produto Interno
Bruto (PIB) (SILIVERSTOVS; HERZER, 2006; HERZER; NOWAK-LEHMANN;
SILIVERSTOVS, 2006; LUSTIG, 2001); e 777) existem diferengas no grau de abertura
comercial entre os trés paises (ADROGUE; CERISOLA; GELOS, 2006).

Em suma, este artigo pretende trazer novas contribui¢des para a discussio do
modelo de crescimento orientado pelas exportagoes por meio da aplicagao do teste
de causalidade de Granger para os trés paises latino-americanos aqui mencionados.
Entretanto, com uma diferenca fundamental: o teste é executado em uma estrutura
ndo linear que permite alternincia de regimes.
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Os resultados encontrados indicam que o modelo MR-STVAR ¢ mais
adequado para descrever a relagio entre taxas de crescimento do produto e das
exportagdes em comparagio ao modelo VAR linear. Somado a esse fato, os testes
de causalidade de Granger, aqui aplicados para os trés paises em andlise, trouxe-
ram evidéncia de crescimento liderado pelas exportages. Por sua vez, somente o
caso brasileiro trouxe indicios de condugio de crescimento, tanto pelo mercado
doméstico, como pelas exportagdes.

O presente artigo ¢ composto por mais quatro segoes. A se¢ao 2 apresenta o
modelo MR-STVAR; a secao 3 discute a necessidade do uso do teste de detecgao
de outlier; a se¢io 4 debate os resultados empiricos obtidos; por fim, na segao 5
conclui-se o trabalho.

2 MODELO MR-STVAR

O MR-STVAR possibilita descrever as séries da taxa de crescimento do produto
e das exportagdes por meio da alternincia entre quatro regimes distintos de cres-
cimento.? Seguindo a proposta de Dijk, Terdsvirta e Franses (2002), o modelo
com p defasagens pode ser especificado como

P P
X, =n +Z¢l,sz—j +| W, +Z¢2,th7j X F(sp gs¥poer)
= =

P
+ “3+Z¢3,sz—j XG(IGt—e”YG’CG)—i_Sr (1)
Jj=1

em que X, = (y, x))’, sendo y, a taxa real de crescimento do produto e x, a taxa
real de crescimento das exportagoes em délares; p, , 7 =1,2,3 sdo vetores 2 X 1
de constantes; CDI.)]. ,1=1,2,3,7=1,..,p, sio matrizes 2 X 2 dos coeficientes a serem
estimados; g, =(g,,&,,)" ¢ o vetor de ruidos brancos com média 0 e varidncia X.
As fungoes F (s, % €) € G (s¢,_. % €.) s3o continuas e limitadas entre 0 e 1, sendo

QU Speg = Ved OU Xy € SGee ™ Ve OU X

2.0 principal intuito deste artigo é a avaliacdo, em termos preditivos, dos impactos de curto prazo da variacéo trimestral das exportacées
sobre a variacdo trimestral do PIB real. Ou seja, é avaliado se existe um padrdo de comportamento ndo linear tal que cada regime espe-
cificado contribuiria para o aumento da capacidade de previsdo da taxa de crescimento a cada trimestre. Sendo assim, neste contexto,
a estrutura do modelo VAR, sem a adicdo dos vetores de correcdo de erros, se apresenta como adequada. Em Skalin e Terasvirta (1999),
nas mesmas circunstancias, o teste de causalidade de Granger é aplicado, uma vez que a proposta do artigo é de apenas avaliar a
relacdo de curto prazo entre as varidveis em destaque.
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Neste trabalho, considera-se que as duas fungdes sio logisticas,’ de acordo
com Anderson e Terdsvirta (1992), Teridsvirta (1994), Dijk, Terisvirta e Franses
(2002) e Medeiros, Dijk e Terisvirta (2005). Logo,

1
F(sp sYpcp)= ~ 2
Grar¥err) 1+ exp(=y, (s, —¢;)/G,) @
1
G(SGt—e"YG’CG) = (3)

1+ exp(—=y,. (5., — CG)/fsSG )

em que y>0 ¢ o parimetro de suavidade (smooth parameter); d e e s3o os parime-
tros de atraso (delay parameters) das fungoes de transigdo, O, ¢ o desvio-padrao
de s; ¢z e ¢, s30 os respectivos limiares (#hresholds) de cada fungao de transicao e
indicam o momento em que ocorre a mudanga de regime.*

O MR-STVAR pode ser considerado uma extensio do modelo de Ocal e
Osborn (2000) a modelos multivariados,® sendo que as variaveis de transi¢ao
das duas fungdes logisticas podem ser dadas tanto pela defasagem de y,, quanto
pela de x,. Com essa estrutura, nos extremos 0 e 1 das fungdes de transigdo, o
MR-STVAR assume quatro diferentes tipos de regimes.

No caso especifico em que, s
podem ser interpretados como:

e :-ym' € SGz—e = XH’ Os regimes de crescimento

* Regime 1: 55, << ¢ € sg._. << ¢, Economia se encontra com baixo
crescimento das exportagoes e baixo crescimento doméstico.

* Regime 2: s, ,>> ¢ € 5., << - Economia se encontra com baixo
crescimento das exportagoes e alto crescimento doméstico.

* Regime 3: s, << ¢ € 55, >> ¢, - Economia se encontra com alto
crescimento das exportagdes e baixo crescimento doméstico.

* Regime 4: s, ,>> ¢ € s;, . >> ¢, Economia se encontra com alto cres-
cimento das exportagdes e alto crescimento doméstico.

Para avaliar se de fato as duas séries podem ser descritas de acordo com o
MR-STVAR, ¢ necessdrio realizar inicialmente o teste de linearidade e, logo apds,

3. Optou-se por utilizar a funcdo logistica uma vez que possibilita alternancia entre dois tipos distintos de crescimento, diferentemente
da fungdo exponencial que considera os valores extremos da série como um Unico regime, ou seja, os desvios ao regime normal de
crescimento representam apenas um regime.

4.Se Y =, 3 funcdo de transicdo pode assumir a especificacdo Threshold Autoregressive (TAR), possibilitando uma transicdo discreta
entre os regimes.

5.0 MR-STVAR é um caso especial multivariado do modelo de transicdo suave de coeficientes flexiveis discutido em Medeiros e Veiga (2005).
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um teste de especifica¢io para multiplos regimes. Ambos os testes sao adaptados
para um sistema de defasagens com duas equagdes.

2.1 Teste de linearidade

O teste de linearidade® é baseado em Terdsvirta (1994) onde se avalia a hipStese
nula H:y = 0 contra a hipéStese alternativa H,:y > 0. Como este coeficiente nao é
identificdvel, realiza-se a expansao de Taylor de terceira ordem em torno de ¥ = 0.

Pelo fato de 0o MR-STVAR possuir duas fung¢oes de transicao, esse teste deve ser
executado em etapas, conforme abordagem “especifica para o geral” de Lundbergh,
Dijk e Terisvrita (2003), além de ser adaptado para estrutura de mais equagdes.”

Executa-se, inicialmente, o teste de linearidade para a especificagio de F (Sp_y>
Y ¢, sendo que s;,_; = ¥, 4 ou x,_,. Neste caso, o teste de razdo de verossimilhanca
(LR) é mais apropriado para um sistema de duas equagdes.

Refutada a hipétese de linearidade, estima-se o modelo VAR com uma fungio de
transi¢ao (STVAR) por minimos quadrados ndo lineares. Logo apds esse procedimento,
executa-se o teste LR para maltiplos regimes, tomando como base o remaining nonli-
nearity test proposto em Eitrheim e Terdsvirta (1996) e discutido em Dijk, Terdsvrita
e Franses (2002), modificado para a estrutura de sistemas de equagoes do STVAR. O
teste LR de linearidade e o teste LR para multiplos regimes seguem um procedimento
similar aos testes de razao de verossimilhanga executados em Weise (1999).

As etapas para a implementagao dos dois testes sao apresentadas a seguir:

1) Estimar o modelo VAR linear e reportar os residuos de cada uma das
equagoes.

2) Regredir os residuos do passo anterior sobre a constante X, , ..., X, e
computar a matriz de varidncia-covaridncia X, .

3) Regredir os residuos do VAR linear sobre a constante X, ;... X ,,
X 18 s Xy sp s X8, 5o X8, € computar a matriz de varidncia-
covariincia T,

4) Calcular a estatistica LR = (T —c){log(Z,,) —log(Z,,)} distribuida de
acordo com uma y* com grau de liberdade igual ao nimero de restrigoes
do sistema, 7"¢é o niimero de observagdes usadas e ¢ (corregao de Sims para
pequenas amostras) ¢ igual ao ndmero de pardmetros estimados em cada
equagio do sistema nio restrito.

Fr-d’

6. Duas razoes sao fundamentais para a execucdo do teste de linearidade. A primeira delas é saber se o modelo VAR pode ser tratado
por meio de multiplos regimes, ou seja, se de fato é coerente analisar sob este prima n&o linear a relacdo entre a taxa de crescimento
do produto e exportacdes. A segunda razdo esta no conhecimento apropriado do pardmetro de atraso.

7. Esta abordagem auxilia na escolha da especificacdo das duas fungdes e das varidveis de transicao. Para maior detalhamento, ver
Lundbergh, Dijk e Terdsvirta (2003, p. 107).
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5) Caso se refute a hipStese nula de linearidade a pelo menos 10% de signifi-
cancia, estimam-se as duas equagdes por minimos quadrados nao lineares,
separadamente. Como em Terisvirta (1994) e Lundbergh, Dijk e Terisvirta
(2003), os valores do parimetro de atraso 4 e da varidvel de transi¢ao s, ,
s30 escolhidos com base no menor valor-p do teste de linearidade.®

O modelo STVAR pode ser definido como

X =H(X,,¥Y)+e, =H(X,,®,,D,,y,,c,)+¢, 4)

em que

v v
H(Xr;l}j):ul +Z®l,]’Xt—j K, +Z(I)z,/ Xz—j XF(SFt*d’ YerCr

j1 j=1

Para a realiza¢ao do teste LR com multiplos equilibrios deve-se proceder
conforme o préximo estdgio.

6) Regredir cada residuo do modelo VAR em apenas uma fungao de transi¢ao
sobre VH(s,,;0,)=0H(s,;0,)/00,,” onde 8, =(®,,D,,y,,c,)’, para
assim obter a matriz de variincia-covariincia do modelo restrito X,

7) Regredir cada residuo do modelo VAR, em apenas uma fungio de transigao
sobreVH(.vF,,G )= (3H(5Ft 0 )/ 00,,0onde 6, =(®,,D,,y,,c,) ¢ sobre a
expansao de Taylor de terceira ordem da fungao G(s Yo €.)s em torno
de Y. =0, X, S X, 56, X, 5@ o ,X,,,e-fc,,e , obtendo, assim, a
matriz de varlanaa—covariﬁncia do modelo nio restrito ¥,

8) Calcular a estatistica LR, =(T"—c){log(X,,) —log(Z,,)} distribuida de
acordo com uma x* com grau de liberdade igual a0 ntimero de restri¢oes
do sistema, 7 é o ntimero de observacoes usadas e ¢ (corregao de Sims
para pequenas amostras) € igual ao ndmero de parAmetros estimados em
cada equagio do sistema nio restrito.

9) Se a hipétese nula é refutada, entdo as duas equagdes do MR-STVAR po-
dem ser estimadas por minimos quadrados nao lineares. Para escolha da
varidvel de transi¢ao de G(s
valor-p.

oo Yoo L‘G), utiliza-se como critério o menor

8. Ver detalhes em Terasvirta (1994, p. 211) e Lundbergh, Dijk e Terasvirta (2003, p. 107 e 113).

9. Para maiores detalhes sobre a derivada parcial com relacdo aos coeficientes estimados do STVAR com uma funcéo de transicdo,
consultar anexo A.
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2.2 Causalidade de Granger e 0 modelo MR-STVAR

O teste de causalidade de Granger possibilita investigar a relagao temporal entre
duas séries (GRANGER, 1969). Diz-se que uma série {y,}¢ “Granger-causada”
por {x} se {x} melhora o desempenho de previsio de {y,} , ou existe uma relagao
sistemdtica entre valores correntes de {x,} e os valores futuros de {y,}."

A literatura sobre o teste de causalidade de Granger sob uma 6tica nao linear
ganhou destaque nos dltimos anos.'' Rothman, Dijk e Franses (2001) verificam a
relagdo entre moeda e produto e, recentemente, Li (2006) examina o impacto das
varidveis investimento, PIB e taxa de juros reais sobre o desemprego. Esses dois
ultimos artigos, assim como Skalin e Terdsvirta (1999), especificam o teste com a
estrutura dos modelos paramétricos de transi¢ao suave.

Se a dinimica de {y;} e {X,} pode ser descrita pelo modelo MR-STVAR,
¢ importante destacar, como em Rothman, Dijk e Franses (2001), que, ao se uti-
lizar a familia dos modelos de transi¢ao suave, é conveniente distinguir entre as
duas origens da causalidade de Granger entre exportagdes e produto. A primeira
se relaciona ao fato de a taxa de crescimento das exportagoes ser uma das varidveis
de transi¢ao que governa a mudanca de regime, ou seja, o teste LR apresentado
anteriormente evidencia tal aspecto. E a segunda origem estd ligada as varidveis
defasadas da taxa de crescimento das exportagdes entrarem como regressores.

No contexto do MR-STVAR, o teste de causalidade de Granger, embutido
no teste LR, indica se a varidvel de transi¢ao contribui para o aumento do poder
preditivo, em termos da alternincia de regimes. Por sua vez, o teste de causalidade de
Granger sobre as defasagens serd importante para avaliar a hipStese de crescimento
liderada pelas exportagoes, em cada um dos possiveis tipos de regimes.

Portanto, se em qualquer um dos quatro regimes, a taxa de crescimento das
exportagdes Granger causar o crescimento do produto, hd uma tipica situagao de
crescimento liderado pelas exportagoes. Caso contrdrio, tem-se uma situagdo em que
o crescimento do pais ¢ liderado pelo mercado doméstico. Essa interpretagio torna-se
factivel somente na ocorréncia conjunta de y, , e x, , como varidveis de transi¢ao.

Para explicar esse tltimo aspecto, ¢ importante ressaltar que a literatura que faz
uso dos modelos LSTAR univariados utilizando varidveis que medem o nivel de ativi-
dade, como em Anderson e Terisvirta (1992), denomina o regime s, , << ¢y, tal que
Sp4= s> cOmo regime de recessao ou de baixo crescimento. Caso contrdrio, quando
Spg >> Cp Parasg , =7y, ;, denomina-se regime de expansao ou de alto crescimento.

10. Isso ndo significa que o teste dé indicios de que x; é exégeno com relacdo a y, . Exogeneidade estd ligada a relagdo contempo-
ranea entre x; e y,.

11.Trabalhos como Bell, Kay e Malley (1996), Péguin-Feissolle e Terdsvirta (1999) e Baghli (2006) discutem e propem uma abordagem
ndo linear para o teste.
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O modelo MR-STAR, por sua vez, adiciona mais uma fung¢ao de transi¢io com a
finalidade de controlar a dindmica do produto, por meio da dinimica externa, dada
pela taxa de crescimento das exportagoes x, , . Nesse sentido, como ¢é possivel isolar
a dinimica externa através de uma fun¢io de transi¢ao especifica, a alternincia de
regimes dada por s, , =, , pode ser considerada uma boa medida para avaliar a
dindmica de expansio e retragio ligadas a atividade doméstica.

Se para um regime especifico as defasagens da taxa de crescimento das ex-
portagdes nao contribuem para o aumento preditivo da taxa de crescimento do
PIB, somando-se ao fato de que h4 alternincia de regimes baseada na variacao do

q & &
produto controlada pela alternancia de regimes baseada na variagao das exportagoes,
diz-se que fatores domésticos foram responsdveis pela condugio do crescimento

q G

do palfs.

Para aplicabilidade do teste de causalidade de Granger é importante descrever
a equagao de y, em (1), como

.yt = “11 + ¢11,1.yt71 +...t ¢11,k.yt7/z + (Pll,l‘xt—l +..+ ('Pll,kxtffz

+(M21 + ¢21,1y271 +..+ d)Zl,k.ytfk + (Pll,lxtfl +..+ (pll,kxtfk)

XF (s, poYscp)+ (“31 + ¢31,1}’t—1 +..+ ¢31,k}/z—/e + Q%
+..+ (p31,lext—k) . G(SGt—e"Y’CGl) + 81

)

A hl Otese nula de uc nao é “Gran er—causada” or {x} é dada, res-
p q . g p t
pectivamente, por

H,: P == Pry =Py = e =Py =P34 ==, = 0 (6)

Mais quatro testes auxiliares podem ser executados para verificar em quais regimes
ahipétese nula, de que o crescimento do PIB nao ¢ Granger-causada pelo crescimento
das exportagoes, ¢ rejeitada. Sendo assim, enunciam-se as seguintes hipéteses:

Regime 1: Hy :¢,, =...=¢,,, =0

Regime 2: Hy, : ¢, =...=@,, =@y, =...=9,,, =0 7)
Regime 3: Hy, : ¢, =...=@,, =@y, =...=@;,, =0

Regime 4: Hy, 1, , =...= 0, , =@y, =...= @, , =0

O MR-STVAR poderia também ser construido de acordo com a especificagao
proposta em Skalin e Terisvirta (1999). Para avaliar qual das duas abordagens ¢ a
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mais apropriada, testa-se a seguinte hipéStese auxiliar, considerando o caso em que

SFt—d = .)/r—d € sGt—e = xt—e :

HOST TPy =m0y, = ¢31,1 == ¢31,/e =0 (8)

Se a hipétese nula for rejeitada, a especificagio do MR-STVAR aqui apre-
sentada é a mais adequada, caso contrdrio, a especificagio de Skalin e Terisvirta
(1999) se apresenta como tal.

3 TESTE DE DETECCAO DE OUTLIER

Antes da estimag¢ao do modelo MR-STVAR por minimos quadrados nio linea-
res é importante avaliar se a série apresenta ou nao outliers. Existem duas razdes
preponderantes para a necessidade dessa avaliagao.

A primeira delas ¢ discutida em Dijk, Franses e Lucas (1999). Os autores
apontam que, se uma série ¢ linear e contaminada com outliers, os testes podem
apresentar viés em favor da rejei¢do de linearidade, podendo levar a conclusoes
errOneas sobre a existéncia de uma estrutura nao linear. Desse modo, alertam para
a necessidade de estratégias na modelagem que sao capazes de distinguir entre nao
linearidade e outliers.

A segunda razdo se fundamenta no fato de que a fungio de transi¢ao pode
captar apenas alguns poucos outliers da série, ou seja, quando o regime ¢ estabele-
cido com base em apenas um ndmero pequeno de outliers. Essa situa¢ao em geral
ocorre quando o limiar estimado é préximo aos valores extremos da série. Neste
caso, nio hd nimero suficiente de observagdes em pelo menos um dos regimes,
tornando muito dificil o ajustamento do modelo aos dados.'

3.1 Teste de deteccao de outlier modificado para as equacées do modelo
VAR
Em geral, a literatura define dois tipos de outliers: i) additive outlier (AO); e ii)
innovative outlier (10). O AO é um efeito isolado na série, pois somente a ob-
servagdo no instante ¢ ¢ afetada. Na presenca de 10, um choque ocasionado no
periodo # influenciard os perfodos subsequentes y,,,, 5, ,,...» §,,, © que o torna,

12. Um meio para captar os efeitos dos outliers, sugerido por Ocal e Osborn (2000) é a adicdo de dummies ao modelo. Esse método segue
alinha da abordagem tradicional de anlise de intervengao como em Box e Tiao (1975). Para que a funcéo de transicdo ndo capture apenas
um ndmero pequeno de outliers, Ocal e Osborn (2000) sugerem que se incluam variaveis dummies para as observaces aberrantes da série.
Ainda ressaltam que se 0 modelo STAR capturar apenas outliers, este deve ser descartado. No entanto, assim como Arango e Melo (2006),
0s autores nao apresentam qualquer critério de deteccdo de outliers endégeno. Isso, por sua vez, pode acarretar uma remogao desnecesséria
de outliers e enfraquecer a estrutura ndo linear. Para evitar que essa situacéo ocorra, este trabalho realiza o teste de deteccdo de outliers
proposto por Tsay (1986), aplicado em Balke e Fomby (1994), modificado para a estrutura do modelo VAR linear aqui estimado.
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portanto, parte da dindmica da série. Caso nao haja atengao para as consequéncias
do AO, ¢ possivel estar incorrendo no erro de se rejeitar a hipdtese de linearidade
indevidamente.

A base dessa estratégia de detec¢do se encontra na distingdo entre AO e IO.
Para tanto, captam-se os efeitos dos disttirbios e choques nas séries econdmicas
por meio de um teste de detecgao de outlier apresentado em Tsay (1986, 1988) e
discutido em Balke e Fomby (1994). No entanto, o teste ¢é realizado levando-se
em conta a estrutura univariada dos modelos ARMA. Para sua aplicabilidade nos
modelos VAR h4 necessidade de certas modificagdes discutidas a seguir.

O teste de detecgdo proposto ¢ executado isoladamente para cada uma das
equacoes do modelo VAR, que podem ser escritas como

0(L)Z, =a, +0O(L)Y, )

em que Z, ¢ a série nio observada livre de outlier; Y, ¢ a segunda série que compaoe
o modelo bivariado; ¢(L)=1-¢,L—...— 6,L",0(L)=1+0,L+..+0, "¢ {a}
s3a0 um rufdo branco com média zero e varidncia constante. Os modelos para os
outliers 10 e AO sao descritos respectivamente como

X =Z +¢(L) " ol™ (10)

- )
X, =Z +ol, 11)

em que X, é a série observada, @ ¢ a magnitude do outlier e 1"’ ¢ o indicador
da ocorréncia de outlier, tal que, [:T) =lset=T e [fT> =0, caso contrdrio. Para
o processo de detec¢do considere ¢, = (L)X, —O(L)Y,, em que ¢, é o residuo ob-
servado. Entao (10) e (11) podem ser reescritos respectivamente como

e,=a, +ol" (12)

e, =a, +od(L)" (13)
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uma vez que (12) & obtido
e, =L)X, —O(L)Y,
e, =O(L)O(L) " 2, + (L)' B(L)Y, + (L) ol ]-6(L)Y,
e, =a, + 0)[;7)

e a expressio (13) é obtida
e, = (L)X, —O(L)Y,
e, =d(L)O(L) "2, + §(L) ' O(L)Y, + oI ]-B(L)Y,

e, =a +od(L)"

Observa-se que os termos da varidvel ¥, nao modificam a expressao para o
cdlculo por minimos quadrados ordindrios (MQO) da magnitude dos outliers. Por-
tanto, o procedimento ¢ idéntico ao proposto por Tsay (1986), lembrando apenas
que o residuo observado ¢ modificado, tendo em vista a estrutura de defasagens
estimadas do VAR. Os valores criticos que Tsay sugere para as estatisticas A, e A,
530 3.0, 3.5 ou 4.0. Podem ocorrer casos em que tanto A, quanto A, ultrapassem
o valor critico, e nessa situagao, ird se definir o tipo de outlier por aquele que
apresentar maior valor. O teste é executado, consecutivamente, até nao haver mais
evidéncia de observagoes aberrantes.

4 AVALIACAO DOS RESULTADOS DO MODELO MR-STVAR

4.1 Dados

Para este trabalho foram obtidas séries do PIB e exportagdes, com periodicidade tri-
mestral, para Brasil, Chile e México. Os dados foram coletados do banco de dados
Main Indicators da Organizagao para a Cooperagao e Desenvolvimento Econémico
(OCDE), International Financial Statistics, do Fundo Monetdrio Internacional
(EMI), e Contas Nacionais do Ipeadata. Os quadros B.1 ¢ B.2 e o grdfico B.1 do
anexo B fornecem as caracteristicas das séries selecionadas.'® Foram aplicadas a
transformacao logaritmica e a primeira diferenga para obtengao das taxas de cresci-
mento, pois, de acordo com os resultados do teste de raiz unitdria de Dickey e Fuller
(1979), as duas varidveis no nivel trazem evidéncia de que sao integradas de ordem
1, como aponta a tabela 1. A relevincia de se executar esse teste estd em avaliar se
as séries do PIB e das exportagdes, tanto no nivel como em primeira diferenga, sao

13.0 FMI em geral disponibiliza as séries com ajustamento sazonal. No caso do Chile, o PIB foi disponibilizado sem ajustamento, e neste caso
utilizou-se 0 método Census X12 multiplicativo fornecido pelo software E-Views 5. Todas as séries sofreram transformacao logaritmica.
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estaciondrias. Caso isso ndo se verifique, as distribui¢oes das estatisticas do teste
de causalidade de Granger, aplicado ao modelo VAR, deixam de ser conhecidas.

TABELA 1
Teste de raiz unitaria: estatistica ADF
PIB Exportacoes
Nivel Taxa de crescimento Nivel Taxa de crescimento

| -
Brasil -0,8171 —3,9679*** 0,6467 —4,9183***
Chile 0,3293 —4,2140%** 0,9923 —3,1334**
México 0,9450 —4,7893*** 0,7572 —3,4939**
Il-
Brasil -3,2489* —3,9371*** -0,9638 —5,0336***
Chile -3,3528* —4,2140%** -1,0767 —3,4942%*
México -2,8681 —5,0891*** -2,4140 —2,4140**

Fonte: Elaboracdo dos autores.
Notas: | - Modelo ADF com constante e cinco defasagens.
Il - Modelo ADF com constante, tendéncia e cinco defasagens.
*** 1% de significancia, ** 5% de significancia, * 10% de significancia.

4.2 Teste de deteccao de outlier

O modelo VAR com constante foi estimado por MQO e o niimero de defasagens
p foi definido com base no critério de informagao AIC. O teste de detecgao de
outlier foi executado para todos os trés paises. E importante que este teste seja
realizado para todas as equagdes do sistema, pois os testes LR de linearidade e
especificagdo de multiplos regimes utilizam a matriz de varidncia-covariancia
estimada a partir do VAR, além do que a eliminagdo de um possivel outlier pode
alterar a indica¢io do AIC sobre o nimero de defasagens. O quadro 1 apresenta
a relagao de outliers identificados pelo teste proposto na subsecio 3.1. O valor
critico utilizado neste trabalho foi igual a C = 4,0. Apresentaram evidéncias de
outliers somente as séries da variagao trimestral do PIB e exporta¢oes para o caso
mexicano. O modo como as séries sdo tratadas, caso haja detec¢ao de possiveis
outliers, segue o mesmo procedimento adotado em Franses, Bruin e Dijk (2000),
modificado apenas para o caso de AO. Para eliminar os efeitos dos IOs no instante
7, adiciona-se uma dummy como varidvel exdgena no modelo VAR, tal que

[ 1se t=T7T
“ ose t2T

Em relagdo A eliminac¢iao dos AOs, modifica-se diretamente a série, mas, em
vez de substituir o outlier pela média das observagdes anterior e posterior, utilizou-se
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o procedimento adotado por Tsay (1986). Sendo ® r d magnitude do AO no
instante 7, temos que
- X ,parat =1

X ="
X, —o,;, parat=T

Os testes de linearidade, apresentados na subse¢do 4.3, sio executados
levando-se em consideragdo as transformacoes nas séries jd sugeridas.

QUADRO 1
Teste de deteccdo de outlier
Brasil (p = 3) Chile (p=3) México (p = 3)
Vit - - 7‘1895:1 =-4.04
- - 7‘149(9)5:2 =-4.30
X, - - 7“?9?6:1 =-3.9%

Fonte: Elaboracdo dos autores.

Nota: Foi considerado o outlier do primeiro trimestre de 1986 como AO, pois o valor da estatistica calculada ficou muito
proximo ao valor critico.

4.3 Teste de especificacdo para o MR-STVAR

Apés o teste de deteccio de outliers, somente o VAR para o caso mexicano foi
novamente estimado, incluindo as modificagbes necessdrias as séries. A partir
dai, os passos para o teste de especificacio do MR-STVAR foram executados
utilizando a taxa real de crescimento do produto y, , e a taxa real de crescimento
das exportagoes x, ,, sendo que & = 1,...,d__, tal que 4, =8.

> max®

A tabela 2 fornece os valores-p do teste de razao de verossimilhanga para especificagao
do MR-STVAR. As colunas de 2 a 4 apresentam os valores-p da primeira fase do teste,
o de linearidade. Verifica-se a hipdtese nula de que o modelo VAR linear é melhor para
caracterizar o comportamento das séries em contrapartida a0 modelo com uma fungio
de transi¢ao (STVAR). A hipétese nula de linearidade é fortemente rejeitada, a pelo
menos 1% de significAncia, sendo que, para os modelos aplicados ao Brasil e México, os
menores valores-p sao encontrados para a varidvel de transi¢ao y, ,, com diguala6e 7,
respectivamente, enquanto para o Chile, a varidvel de transicio ¢ x, ,, para d = 4.

Apés a estima¢ao dos modelos STVAR para cada pafs,' foi realizado o segundo
passo do teste LR, sob a hipStese nula de que o modelo STVAR ¢ mais adequado do
que o modelo MR-STVAR. As colunas de 5 a 7 apresentam os valores-p do teste.
E possivel verificar que, para os casos brasileiro e mexicano, rejeita-se a hipétese
nula com menor valor-p para a varidvel x, ,, com e igual a 4 e 5, respectivamente,
enquanto para o caso chileno, isso ocorre para a varidvel y, ,, com e = 1.

14. Os modelos STVAR estimados ndo foram apresentados para economizar espago.
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TABELA 2
Valores-p dos testes LR

Variavel de VAR STVAR MR-STVAR

transicdo  Brasii  México  Chile Brasii  México  Chile Brasii  México  Chile
Vi 0.01224 0.00186 0.01784  0.20715 0.00982 0.00955 0.45010 0.18009 0.77225
Vi 0.01594 0.04364 0.05409 0.04213 0.12936 0.13771  0.08438 0.65594 0.75243
Vs 0.02350 0.00266 0.05445 0.06193 0.13306 0.44319 0.76005 0.65265 0.74054
Vg 0.10291 0.34933 0.19176  0.12845 0.14316 0.44445 0.62093 0.48521 0.83991
Vs 0.52658 0.13874 0.49970 0.43922 0.11851 0.20069 0.31627 0.58790 0.98314
Vs 0.00820 0.36200 0.02903  0.18925 0.79884 0.28507  0.38237 0.79977 0.96964
e 0.56260 0.00002 0.57799  0.50037 0.00102 0.65982  0.95360 0.44023 0.75998
Vs 0.63361 0.00230 0.79103  0.50487 0.01615 0.61323  0.91702 0.73099 0.47786
X, 0.16211 0.00351 0.21843  0.12384 0.00449 0.69357 0.68192 0.39742 0.89657
X, , 0.36140 0.00209 0.51235 0.10218 0.00278 0.76861  0.76425 0.16533 0.60294
X, 5 0.13838 0.01584 0.09978 0.69477 0.04041 0.38730 0.71246 0.48201 0.59333
X, 4 0.04100 0.01448 0.01056  0.03483 0.00944 0.17783 0.67353 0.30634 0.95745
X, s 0.21879 0.00095 0.39032  0.21491 0.00020 0.82758 0.53779 0.70853 0.19756
X, ¢ 0.61076 0.00691 0.47402 0.72866 0.00262 0.79926  0.95081 0.09041 0.98275
X, 5 0.03204 0.07616 0.05711  0.04708 0.12946 0.25441 0.79909 0.51742 0.89942
X, o 0.82250 0.10329 0.71269 0.21360 0.21075 0.47788 0.87759 0.39211 0.89673

Fonte: Elaboracédo dos autores.

Por fim, nas colunas de 8 a 10 sdo apresentados os testes LR que verificam se
resta alguma evidéncia de nao linearidade em relagdo as varidveis de transi¢ao até
aqui utilizadas. O procedimento é o mesmo executado até aqui, mas, aplicado sob a
estrutura do modelo MR-STVAR. De acordo com os resultados, nao houve rejeigao,
a pelo menos 5% de significAncia, da hipétese nula de que o0 modelo de multiplos
regimes foi suficiente para captar as possiveis nio linearidades do sistema.

Sendo assim, todos os modelos MR-STVAR apresentam duas fung¢oes de
transigdo distintas, tal que haja alternincia de regimes baseados tanto na variagao
trimestral do PIB como das exportagoes.

4.4 Estimativas do MR-STVAR

As estimativas do modelo MR-STVARP sio apresentadas na tabela 3 para cada
um dos paises selecionados. Para economizar espago, os coeficientes da equagao
de x ndo foram apresentados.

15. Vale ressaltar que uma das caracteristicas que os modelos STR com fungao logistica apresentam é a obtencdo de estimativas de coeficientes
elevados e néo significantes do pardmetro de suavidade. Quando Y é elevado, o formato da funcdo de transicdo é afetado pelas mudancas no
préprio parametro. Isto implica que a convergéncia das estimativas para o 6timo ¢ lenta e os desvios-padrao de Y tendem a ser elevados quando
aestimativa do ponto desse parémetro é também elevada. Para maiores informacdes sobre a questao da estimativa de "y, consultar Dijk, Terasvirta
e Franses (2002). Conforme sugestao de Dijk e Franses (1999), pelas razdes apresentadas acima, os desvios-padréo de "y ndo serao reportados.
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TABELA 3
Estimativa da equacéo de y, do modelo MR-STVAR
Brasil México Chile
. - yxé XI4 - yr7 xts - ytA .th

n -0,009** 0,008** 0,009**  -0,004 -0,004 0.014*** 0,011*** -0,002 -0,019
(0,004) (0,004)  (0,004) (0,003)  (0,003)  (0.005) (0,004)  (0,008)  (0,025)

Yo 0,114 0,181 -0,096 -0,573  0,901**  0.296  0,587*** -0,616" 0,281
0,179)  (0,194)  (0,183) (0,735 (0,341)  (0.781) (0,170)  (0,336)  (0,640)

Vs 0,506** -0,281 -0,593** 1,178** 0,279 -1.250**  -0,204  0,498* 0,430
(0,235)  (0,208) (0,243)  (0,515)  (0,307)  (0.560) (0,169)  (0,263)  (0,458)

Vs -0,374*** 0,373*** 0,111 -1,289 0,058 1.004 0,072 -0,053 0,530
(0,101) (0,1200  (0,130)  (1,281)  (0,280)  (1.335) (0,135 (0,273)  (0,385)

Yiu -0,107 0,027  -0,080 - - - 0,030 0,353 -0,686**
(0,120)  (0,160)  (0,151) - - - (0,157)  (0,288)  (0,320)

Vs 0479  -0,204  -0,096 - - - -0,119 0,019 0,317
(0,183)  (0,191)  (0,176) - - - (0,133) (0,222)  (0,388)

X, 0,093*** —0,129*** 0,042 0,012 0,047 0.027 -0,063 0,051 —0,043
(0,025 (0,039)  (0,041)  (0,103)  (0,077)  (0.106) (0,040) (0,057)  (0,117)

X, 0,010 -0,035 0010 -0,358 0,068  0.495* 0,089* 0,013 0,036
(0,025)  (0,031)  (0,029)  (0,261)  (0,069)  (0.276) (0,050) (0,063)  (0,084)

X, 4 0,074** 0,034 -0,074** 0,109 -0,067  -0.059 0,065 -0,052  -0,025
(0,033)  (0,039) (0,033)  (0,100) (0,065  (0.115) (0,047)  (0,067)  (0,087)

X, —0,061 0,009  0,081** - - - 0,100 -0,240** 0,474***
(0,054)  (0,044)  (0,039) - - - (0,067)  (0,110)  (0,167)

X, s 0,055  -0,050  -0,052 - - - 0,058 -0,031 0,047
(0,035)  (0,035)  (0,032) - - - (0,047) (0,073)  (0,099)

Y - 192,26 192,26 1.993 1.993 - 131,24 131,24

c, - 0,0008** 0,010*** 0,010* —-0.067** - -0,005%* 0,0238***

- (0,0003)  (0,001) (0,006)  (0.031) - (0,002) (0,0002)

LM(4) 1,21(0,31) 1,17(0,33) 1,53(0,20)

ARCH(4) 1,55(0,81) 1,60(0,80) 1,01(0,90)

B 4,34(0,11) 2,69(0,26) 1,22(0,54)

AlC, —383,0915 —343,1998 —449,7049

AlC,, —-398,2386 —334,5179 —477,3444

BIC, -352,3378 —-314,4334 —428,7051

BIC,, —334,1263 —242,9887 —415.3052

Fonte: Elaboracdo dos autores.

Notas: ARCH: teste para heterocedasticidade condicional (valor-p entre parénteses); LM: teste para autocorrelacdo serial
(valor-p entre parénteses); JB: teste de normalidade Jarque-Bera (valor-p entre parénteses).

***valor-p <0,01,**valor-p < 0,05, *valor-p < 0,1.

Os coeficientes estimados das dummies nao foram apresentados na tabela. Para os critérios de informacdo AIC e BIC, o indice
L se refere s estatisticas do modelo VAR linear, e o indice NL se refere ao modelo MR-STVAR. Para economizar espaco foram
apresentadas somente as equacdes do produto para os modelos MR-STVAR. A primeira coluna de cada pais apresenta os
coeficientes estimados que ndo estejam associados as funcdes de transicdo. No caso da segunda e terceira colunas de cada
pais, sdo apresentados os coeficientes estimados, respectivamente, associados as funcdes de transicéo F e G.
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A equagio do produto do modelo estimado para o Brasil apresentou ¢z, pro-
ximo a 0 e ¢, igual a 0,01, todos eles estatisticamente significantes, sendo que as
duas varidveis de transi¢ao sdo, respectivamente, y, , ¢ x, ;. O valor de ¥ é elevado
indicando uma transi¢ao brusca entre os regimes de crescimento.

No caso mexicano, as varidveis de transi¢ao sio Vo, € X o sendo iguais a,
respectivamente, 0,010 e —0,067. Outra caracteristica importante do modelo esti-
mado para o México ¢ o baixo valor do coeficiente de ¥ . Nessa situagdo ¢ comum
para as duas fungdes assumirem valores entre o intervalo 0 e 1, originando, com
mais frequéncia, regimes de crescimento intermedidrios.

Os thresholds estimados para o modelo MR-STVAR chileno foram —0,005 e

0,013, respectivamente, para as varidveis de transicio X, 4 €Y.

Os testes de avaliagao para equagio do produto nos modelos MR-STVAR,
também apresentados na tabela 3, indicam auséncia de autocorrelagao para os resi-
duos na quarta defasagem. Os testes ARCH e Jarque-Bera aplicados ao residuo dos
modelos, respectivamente, nao trazem indicios de heterocedasticidade condicional
e auséncia de distribui¢ao normal.

Para um melhor exame da dindmica de alternincia entre os diferentes tipos de
regime, os graficos de 1 a 3 apresentam, conjuntamente, as duas fungées de transi¢ao
estimadas da equago do produto y,, em fungio do tempo. Ao que tudo indica, com
excegio do México, hd uma alternincia excessiva entre os quatro regimes, indicando
que o grau de persisténcia da economia em um determinado modo de condugio de
crescimento, em relagao ao tempo, nao ¢ muito alta. Isso pode estar relacionado com
uma possivel capacidade do Chile e do Brasil de adequar rapidamente sua produgio
a diferentes tipos de condugao de crescimento. Mas antes de levantar tal hipétese,
¢ necessdrio, para cada caso, avaliar se hd diferentes trajetdrias de crescimento, com
base no teste de causalidade de Granger sobre as defasagens.

GRAFICO 1

Brasil: evolucdo das funcées de transicdo F(.) e G(.) para equacéo do produto
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. GMRg(liccooz: evolucéo das funcdes de transicdo F(.) e G(.) para equacdo do produto
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GRAFICO 3
Chile: evolucéo das funcdes de transicdo F(.) e G(.) para equacdo do produto
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Apés a estimagao dos modelos MR-STVAR ¢é aplicado o teste de causalidade de
Granger aos quatro regimes de crescimento definidos, apresentados na tabela 4.

Os resultados do teste geral de CG aplicado as defasagens do modelo VAR
e a0 MR-STVAR apontam que a taxa de crescimento das exportagdes contribui
para o aumento do poder preditivo da taxa de crescimento do produto, excegio
feita ao caso brasileiro. Entretanto, se considerarmos os testes auxiliares realizados
para cada regime, a hipétese nula de que a taxa de crescimento das exportagoes
defasadas aumentam o poder preditivo do crescimento do produto somente ¢é
rejeitada, a pelo menos 10% de significincia, para os regimes 3 e 4.

16. E importante salientar que os testes de especificacdo LR que utilizaram como variavel de transicio a taxa de crescimento das expor-
tagdes, de certo modo embutem em si o teste de causalidade de Granger. E nessa perspectiva, de acordo com os resultados da tabela 2,
ha evidéncias de que a taxa de crescimento das exportacdes Granger-causa a taxa de crescimento do produto, para todos os casos.
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}A;BsEtL: Z:*Je causalidade de Granger e de especificacdo ST: valor-p
Brasil México Chile

Vi
H,, (regime 1) 0,15121 0,00138 0,05945

» (regime 2) 0,18341 0,00405 0,01779
H,y, (regime 3) 0,08234 0,00027 0,02866
H,y, (regime 4) 0,09949 0,00127 0,05487
MR-STVAR geral 0,21744 0,00007 0,01443
VAR geral 0.47097 0.07534 0.00708
Teste ST 0,03646 0,05651 0,02393
X
H,, (regime 1) 0,12839 0,31778 0,83599
H,, (regime 2) 0,02163 0,13244 0,84286
H,; (regime 3) 0,04104 0,41340 0,98811
H,, (regime 4) 0,00499 0,56117 0,84298
MR-STVAR geral 0,00654 0,01095 0,87742
VAR geral 0.68703 0.00104 0.75416
Teste ST 0,02021 0,61530 0,37472

Fonte: Elaboracdo dos autores.
Nota: Teste ST utilizado para verificar se a especificacdo do modelo VAR nao linear em Skalin e Terdsvirta (1999) é mais adequada.

Levando em conta a equagao das exportagdes, somente para o caso brasileiro
o teste CG aplicado a0 MR-STVAR trouxe evidéncias de que a taxa de crescimen-
to do produto contribui para previsao da taxa de crescimento das exportagoes.
Devendo-se salientar que o teste aplicado para o México rejeitou a hipdtese nula
geral a quase 1% de significAncia, mas os testes aplicados especificamente a cada
regime apresentaram resultado oposto, tornando a avaliagao inconclusiva.

Por fim, ¢ importante destacar que o teste ST aponta que a especificagio
nio linear proposta por Skalin e Terdsvirta (1999) na equagio do produto nio
¢ a mais adequada, uma vez que a hipétese nula ¢ rejeitada, a pelo menos 10%
de significAncia, para todos os casos. Apenas para a equagio das exportacoes dos
modelos do México e Chile nio ¢ possivel rejeitar tal hiptese.

4.5 Analise dos resultados

Com relagao aos trés modelos, o México foi o caso que apresentou menor c,,
igual a —0,067. Essa tltima caracteristica, associada ao baixo valor de 7, implica
que os regimes intermedidrios de crescimento préximos aos regimes extremos 3
e 4 sdo predominantes na trajetéria do PIB, cerca de 48,0% e 43,9% do total,
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respectivamente, conforme atesta a tabela 5. Além do que, para todos os regimes,
as variacOes trimestrais defasadas das exportagdes Granger causam y,.

TABELA 5
([g;sot/sibuigéo da ocorréncia dos regimes de crescimento
Brasil Chile México
Regime 1 15,0 38,2 6,1
Regime 2 32,5 6,9 2,0
Regime 3 15,0 43,1 48,0
Regime 4 37,5 11,8 43,9

Fonte: Elaboracdo dos autores.

Portanto, o México apresenta uma dinimica de crescimento liderada pelas
exportagoes indicando que, independentemente do resultado passado da variagao
trimestral do produto, as exportagdes continuam ativas para explicar a trajet6-
ria de crescimento do PIB deste pafs.”” O fato de a varidvel de transigao y_, ser
aqui, neste contexto, uma boa medida para avaliar a dinAmica doméstica, nao hd
indicios, a partir do modelo MR-STVAR estimado para o periodo entre 1980 e
2006, de que o México apresente momentos exclusivos de crescimento liderado
pelo mercado doméstico.

Uma das possiveis explicagdes para tanto pode estar associada a um desloca-
mento da produgio industrial para atender o setor externo em razio do processo
de liberagdo comercial implementada no comego da década de 1980 e a adesao do
México ao Tratado Norte-Americano de Livre Comércio — North America Free
Trade Agreement (NAFTA) — em 1994'® (SALVATORE, 2007). Ainda de acordo
com Kose, Meredith e Towe (2004), os efeitos das exportag¢des no crescimento do
México tiveram influéncia positiva apds a constituigao da drea de livre comércio.
Por sua vez, Arora e Vamvakidis (2005) destacam que o desempenho da economia
dos outros paises integrantes do Nafta influenciou o crescimento do México até
mesmo antes do acordo.

No caso chileno, o valor do pardmetro de transi¢ao 7y é elevado, consequen-
temente, os regimes estdo praticamente ligados ao extremo das duas fungoes.
O regime 3 representa 43,1% do nimero total de trimestres, e isso em larga

17. Pelo fato de o modelo proposto ser bivariado, a indicacdo de causalidade de Granger ndo implica necessariamente uma relagao
causal direta entre taxa de crescimento das exportacées e produtos, mas que essa relagdo pode ocorrer por meio de outras varidveis.
Por exemplo, a variagdo das exportacées pode ter uma forte relagdo com a variacdo da produtividade, e esta Ultima tera impacto direto
sobre a variagdo do produto.

18. £ importante destacar que o presente artigo ndo se propde a realizar um julgamento meritério do impacto de eventuais politicas
econdmicas sobre a evolucdo da dindmica do produto. De outro modo, tenta-se encontrar uma possivel explicagdo, podendo estar ligada
a uma acao de politica econémica ou mudanca estrutural, que possa ter sido responsavel pela dindmica de crescimento aqui observada,
mesmo que o modelo estimado ndo se proponha a isso.
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medida se deve ao baixo valor do threshold da fungao de transi¢ao de x, 4, igual
a—0,005. Interessante também observar que apenas 11,8% dos trimestres estao
presentes no regime 4, enquanto o regime 1 representa 38,2% das observagoes,
percentual bem elevado.

Similarmente ao caso mexicano, hd evidéncias de que as exportagoes Granger-
causam o produto para todos os regimes, e, por conseguinte, nao hd indicios, a
partir do modelo aqui proposto, de que o Chile possua momentos em que o seu
crescimento fosse liderado exclusivamente pelo mercado doméstico.

Esse resultado, diferentemente do México, pode estar ligado ao fato de que o
Chile é uma economia com mercado doméstico pequeno, e de acordo com Silivers-
tovs e Herzer (2005), paises com essa caracteristica, sao limitados para engendrar
um impulso econdmico com base na demanda doméstica. E provdvel ainda que,
associado a esse tltimo aspecto, a insensibilidade do resultado do teste de causa-
lidade de Granger a alternincia de regimes se deva a dependéncia da estrutura de
produgio chilena aos produtos primdrios, como o cobre.

De acordo com De Gregério (2004), as exportagdes respondem por mais de
20% do total do PIB a partir dos anos 1980, atingindo 40% na tltima metade
da década de 1990, sendo que a participagdo do cobre na pauta de exportagiao
sempre foi superior a 40%. Além do que, Herzer, Nowak-Lehmann e Siliverstovs
(2006) indicam que a economia do Chile é extremamente vulnerdvel 4 flutuagao
dos pregos das commodities, especialmente do cobre.

Nesse sentido, ¢ provdvel que a alternincia temporal excessiva, verificada no
gréfico 2, nio esteja relacionada 4 rdpida capacidade de adequagio da estrutura
produtiva do Chile a diferentes tipos de condugio de crescimento. Entretanto,
pode haver uma possivel adequagao produtiva em diferentes niveis da demanda
internacional de seus produtos. Observemos que a fun¢io de transi¢iao baseada
na taxa de crescimento das exporta¢des é a que apresenta maior alternincia ao
longo do periodo.

Por fim, 0 MR-STVAR estimado para o Brasil também apresentou evidéncias
de crescimento liderado pelas exportagdes, mas que, diferentemente dos outros
dois paises, estd concentrado nos regimes 3 ¢ 4, um total de 52,5% das observa-
¢oes. Portanto, as variagdes trimestrais das exportagdes defasadas sio importantes
para explicar a trajetdria de crescimento do PIB, quando ultrapassam, em #4,
um patamar superior a 1%. Todavia, se mostraram inoportunas para aumento do
poder preditivo nos outros dois regimes de baixo crescimento das exportagoes.
Os regimes 1 e 2, que representam conjuntamente 47,5% dos trimestres, estao
ligados diretamente a0 movimento do mercado doméstico. Sendo assim, a partir
dos resultados do MR-STVAR, o Brasil possui uma dindmica de crescimento que
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ora ¢ conduzido pelo mercado doméstico, ora pelas exportagoes. Além do que, a
alternincia excessiva entre os regimes, ao longo do tempo, pode indicar ou que
a estrutura produtiva se adapta rapidamente aos diferentes tipos de condugao de
crescimento ou mesmo que a economia brasileira ¢ mais diversificada, comparada
aos paises aqui analisados, e possui setores especializados, tanto no mercado do-
méstico quanto no externo. Essa dltima hipétese ¢ mais plausivel, pois, a partir do
gréfico 1, observa-se que a condugio de crescimento, via exportagdes, tem um nivel
de concentra¢ao maior nos trimestres posteriores a 2002, periodo de elevagao das
exportagdes e aumento dos precos internacionais dos produtos primdrios.

5 CONCLUSOES

Este trabalho se propés trazer novas contribuigbes empiricas ao estudo dos mo-
delos de crescimento baseados nas exportagdes. O tratamento nao linear aqui
desenvolvido assumiu que a trajetéria da taxa de crescimento do produto, ao
longo do tempo, pode alternar entre quatro diferentes tipos de regimes. Cada um
deles se caracteriza como uma combinagao entre altas e baixas taxas da variagao
trimestral, tanto do produto, como das exporta¢des. Para incorporar essa ideia
de mudanga de regimes foi utilizado o modelo MR-STVAR, que apds a execugao
dos testes de especificagio, foi estimado por minimos quadrados nio lineares para
as séries da variagao trimestral do PIB real e das exportagoes a precos constantes,
para trés paises latino-americanos: Brasil, Chile e México.

Nessa estrutura, foi possivel refutar a hipdtese nula, por meio do teste de
causalidade de Granger, de que os coeficientes das defasagens das exportagdes nao
sdo significantes na equagio do produto, portanto, hd evidéncias de crescimento
orientado pelas exportacoes. Deve-se ressaltar que o sentido destacado aqui sobre
esse tipo de crescimento estd estritamente relacionado & concepgao de causalidade
fornecida por Granger (1969), ou seja, a0 aumento do poder preditivo da variagao
trimestral do produto.

No periodo em andlise, outro aspecto importante que os resultados do MR-
STVAR fornecem ¢ que somente o Brasil possui uma dinidmica de crescimento
alternada entre mercado doméstico e exportagoes, tendo em vista que as variagoes
trimestrais defasadas dessa tltima varidvel Granger-causam o produto somente para
os regimes 3 e 4. Nos outros dois casos as defasagens das varia¢des trimestrais sao
ativas para o aumento do poder preditivo do produto, independentemente do tipo
de regime. Tais resultados podem estar ligados ao mercado pelo qual a estrutura
produtiva dos paises estd direcionada.

Em termos do avanco da utiliza¢io de modelos nao lineares para verificar a
relagdo entre exportagdes e produto, alguns resultados tedricos e empiricos que
emergiram neste trabalho podem ser aperfeicoados. Em primeiro lugar, a discus-
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sdo sobre os diferentes tipos de condugio de crescimento aqui verificados poderia
merecer um tratamento mais minucioso. Em segundo lugar, seria interessante uma
andlise, ao longo do tempo, que associasse 0 momento histdrico as observacoes de
cada regime. Estes dois primeiros aspectos demandariam atengao especial a cada
pais. E, por fim, a adi¢ao de outras varidveis macroecondmicas, como importagio,
formagao bruta de capital, produtividade e exportagio por setor de atividade podem
trazer resultados complementares que ajudariam em maiores esclarecimentos dos
aspectos a respeito da hipdtese de crescimento orientado pelas exportagoes.

ABSTRACT

The aim of this paper is to evaluate Export-Led Growth hypothesis through MR-STVAR. If this model is
assumed, the pattern of growth alternates among four distinct regimes. Each of them is characterized
by the combination of high and low rates of output and export growth. To verify if the value of export
quarterly growth increases the forecasting capabilities of output quarterly growth, it is applied a Granger
causality test. Hence, this approach contributes to the analysis of traditional literature that, in general,
verify export-led growth hypothesis using a Granger causality test in a linear framework. The MR-STVAR
was applied to three Latin American countries: Brazil, Chile and Mexico.
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ANEXO A

=H +v,

Y

Reescrevendo STVAR (p) em (4), como sistema de equagio {
x,=H, +v,

tal que {Hl = “’11 + ¢11w11t + (”'21 + ¢21 let)X F(.)/t—a"yll’cll)
HZ = “'12 + ¢12w11t + (“22 + ¢22 w22t ) x F(.yt—d’yﬂ ’CZI)
aSSim’ wllz = z’UZIt ZwIZt = Z"/22t :(}/t—l""’.yt—p’xl—l""’xt—p) ev= (1/1, Z’z) SﬁO rul'dos

brancos com média zero e varidncia constante. De acordo com a equagao (4) no

texto, o cdlculo de V[:](J’ﬁgl) = aﬁ(yt;él)/ael ¢ dado por

OH, /o, =1 (A.1)
OH, |00, =w,, (A.2)
8[:[] /op,, = F(.yt—d’.j\}ll’éll) (A.3)
OH, 10, = w,, F(3,_4» St (A4)
aﬁl /8Y11 = (1 + exp{_?n(}’kd _‘A‘n)}_2 exp{_i’n(}’hd - 511)} (AS)

(.ytfu' - 511 )¢/21 Wy,

aﬁl /6511 = ?11(1 + exp{_?u(}’z—d - CAu)}i2 exp{_?u()’z—d - Ell)}(l),leth (A~6)

0H, 1o, =1 A7)
OH, 100, =w,,, (A.8)
OH, 101, = F(y, s 9rirls,) (A.9)
OH, 100, =w, F(y, ,»5rrbs) (A.10)

0H, 18y, = (1+ exp{=1,,(§,_, — &)1 expl=t,, 5y = &)}

(.yz—d _Ezl )4);2 Wy,

(A.11)
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a[—}z /aczl = ?21 1+ eXp{_?Zl (.)/t—d - 521 )}72 eXP{_}A'zl

(.)It—d _521)}¢;2 W), (A.12)

ANEXO B

QUADRO B.1

Séries PIB
Pais Fonte Caracteristicas Periodo
México OCDE Ntmero indice (2000 = 100) — com ajuste sazonal ~ 1980:I a 2006:1lI
Chile FMI Numero indice (2000 = 100) — sem ajuste sazonal  1980:1 a 2006:I1l
Brasil Ipeadata Ntmero indice (1990 = 100) — com ajuste sazonal ~ 1975: a 2006:1ll

Fonte: Elaboracdo propria.

QUADRO B.2

Séries exportacdes
Pais Fonte Caracteristicas Periodo
México OCDE Exportaces de bens em US$ bilhdes — com ajuste sazonal 1980:1 a 2006:I1l
Chile FMI Exportacdes (F.0.B) em US$ milhdes — sem ajuste sazonal ~ 1980:1 a 2006: Il
Brasil OCDE Exportaces de bens em US$ bilhdes — com ajuste sazonal 1975:1 a 2006:I1l

Fonte: Elaboracdo propria.
Nota: Foi utilizado o Indice de Precos ao Consumidor (IPC) dos Estados Unidos para deflacionar todas as séries em délar.
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Taxa de crescimento do PIB e das exportacdes
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