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Resume 

0 artigo reporta resultados de testes de 
cointegragao e apresenta um modelo de correpao 

de erro (MCE) para a balanpa comercial brasileira. 
As principals hipoteses do modelo teorico simples 

adotado foram validadas pelos testes de 
cointegra^ao, os quais sugeriram que o saldo 

comercial esta relacionado, no longo prazo, com a 
taxa de cambio real e a pressao relativa da 

demanda, dada pela evolugao da renda domestica 
vis-a-vis a renda mundial. Os modelos de corregao 

de erro estimados indicaram que mudSn^as nos 
m'veis das rendas domestica e mundial e desvios 

em relagao ao equilibrio de longo prazo 
observados em pen'odos anteriores sao as 

principals forgas determinando a dinamica de curto 
prazo da balanga comercial brasileira. 

Abstract 

The purpose of the article is to report the results of 
cointegration tests and to present an error correction 
representation for the Brazilian trade balance. The main 
assumptions of the simple theoretical model adopted in 
the paper were validated by the cointegration tests, which 
suggested that the trade balance is related in the long run 
to the real exchange rate and to the relative pressure of 
demand, the latter being given by the evolution of 
domestic income vis-a-vis world income. The error 
correction models indicated that changes in the levels of 
domestic and world income and the correction of past 
deviations from the long-run equilibrium are the main 
forces determining the short-run dynamics of the Brazilian 
trade balance. 

Palavras-chave 

balanga comercial, raizes unitarias, cointegragao, 
modelo de corregao de erro 

Key words 

trade balance, units roots, cointegration, error correction 
model 

Professor do Departamento de Cimcias Economicas da UFMG e do CEDEPLAR-UFMG. 

(*) O autor agradece a dois pareceristas desta revista pelas sugestoes apresentadas em relagao 
a uma primeira versao deste artigo. 

ESI ECON., SAO PAULO. V. 23, N01, R 35-65, JAN./ABR., 1993 



TESTES DE COINTEGRACAO 

Introduq&o 

Neste artigo sao reportados os resultados de testes de cointegra9ao e 

da estimagao de um modelo de corre^ao de erro para a balansa comercial 

brasileira. Embora existam exemplos na literatura internaciona] de aplica9ao 

da tecnica de cointegra9ao em estudos deste tipo/1^ tal tecnica, assim como 

o procedimento associado de constru9ao de um modelo de corre9ao de erro, 

nao foram, ate o presente, utilizados no Brasil em estudos sobre a balan9a 

comercial. 

O saldo comercial e convencionalmente modelado como uma fun9ao 

dos mveis de atividade nas economias domestica e mundial e de alguma 

medida de competitividade em pre90s, isto e, freqlientemente se postula que 

S = f(RP,Yd,Yw) (1) 

onde S e o saldo comercial, RP e um pre9o relativo e Yd e Yw sao os nfveis 

de atividade na economia domestica e mundial, respectivamente. 

Boucher sugere que este modelo convencional da balan9a comercial e 

um modelo de equilfbrio, "no qua I exportagoes e importagoes res pond em a efeitos 

prego e ten da no pats e no exterior de manetra a es labelecer um equih'brio" e no 

qual se presume que "as varidveis permanecem vinculadas entre si no Ion go 

BOUCHER, 1991) Parece, assim, apropriado que se analise o mode- 

lo por meio do conceito de cointegra9ao, desde que, conforme indicado na 

se9ao 1, cointegra9ao entre um conjunto de variaveis e uma condi9ao neces- 

saria para que tais variaveis mantenham entre si uma rela9ao de equilfbrio 

de longo prazo. 

O uso da analise de cointegra9ao e, ademais, particularmente justifi- 

cado quando ha razao para se suspeitar que existe a possibilidade de co-mo- 

vimentos espilrios entre variaveis. A probabilidade de uma regressao ser 

espuria e especialmente elevada quando as series temporais envolvidas sao 

nao-estacionarias e o valor do coeficiente de determina9ao ajustado pelo 

numero de graus de liberdade (R^ ajustado) excede o valor da estatfstica 

Durbin-Watson.^ 

(1) Vcja-sc, por cxcmplo, BOUCHER (1991) c ROSE (1991). 
(2) Ncstc caso, o valor clcvado de R2 ajustado podc cstar indicando apcnas a prcscn^a dc corrcla^ao 
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Os resultados apresentados na segao 3 sugerem a possibilidade de 

regressao espuria quando a regra simples descrita acima e aplicada a estima- 

tivas da equa^ao (1), baseadas em dados para o Brasil. Dado que a analise de 

cointegra^o identifica as condi^oes sob as quais rela^oes entre variaveis nao 

sao espurias, o uso deste tipo de analise pareceu ser requerido neste contexto. 

Se um conjunto de variaveis e cointegrado, sua tendencia secular se 

ajusta de acordo com uma restri^ao de equilfbrio, enquanto o seu comporta- 

mento cfclico pode ser apropriadamente descrito por uma especifica9ao 

dinamica na classe dos modelos de corre9ao de erro (ENGLE 6c GRAN- 

GER, 1987, p. 255-256; MILLER, 1991, p. 141). No que se segue, depois 

que a presen9a de cointegra9ao entre as variaveis envolvidas foi determina- 

da, um modelo de corre9ao de erro foi especificado e usado para descrever a 

dinamica de curto prazo da balan9a comercial brasileira. 

Rose (1991) submeteu a testes de cointegra9ao uma equa9ao para a 

balan9a comercial similar a equa9ao (1) usando dados para cinco paises 

industrializados (Reino Unido, Canada, Alemanha, Japao e Estados Unidos) 
• • • ✓ • • (3) * 

e rejeitou a hipotese de cointegra9ao em todos estes cinco casos. E inte- 

ressante verificar se este mesmo resultado e obtido quando o modelo con- 

vencional para a balan9a comercial postulado em (1) e testado para 

cointegra9ao com dados brasileiros. Tal teste pareceu ser particularmente 

relevance dado o amplo uso que se tern feito deste modelo em analises do 

comportamento da balan9a comercial brasileira.^ 

A estrutura do artigo e a seguinte. Na se9ao 1, os principais resultados 

sugeridos pela literatura recente sobre cointegra9ao e representa9ao de cor- 

re9ao de erro sao revisados. Na se9ao 2, as variaveis utilizadas nos testes sao 

cntrc as tcndencias temporals das variaveis e nao uma relagao cconomica cfetiva entre elas, 
enquanto o valor reduzido da cstadstica D-W indica quc,a scric de residues c nao-cstaciondria 
(MILLER, 1991, p. 141). 

(3) BOUCHER (1991) tambem rejeitou a hipotese de cointegragao para uma equa^ao similar d 
equa^o (1) cstimada com dados para os Estados Unidos. Este resultado, porcm, nao pode ser 
diretamente comparado com aqueles obtidos por ROSE (1991) ou com os que sao reportados 
neste artigo para o caso brasileiro porque, embora as variaveis cxplanatorias scjam as mesmas que 
apareccm na equagao (1), a variavel dependente e a conta correntc mcdida cm tcrmos nominais, 
nao a balanga comercial. 

(4) Consultc-se, por exemplo, BRAGA & ROSSI (1987), onde uma equa^ao para a balan9a comercial 
brasileira do tipo postulado em (I) e cstimada com base em dados trimcstrais para o period© 
1970/1984, c ZIN1 JR. (1989), que tambem cstimou uma cquagao semclhantc usando dados 
anuais para o pedodo 1965/1985. 
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apresentadas e a relagao que mancem com o saldo comercial e discutida. Na 

se9ao 3, as propriedades das series temporais utilizadas sao identiflcadas por 

meio de testes de raiz unitaria e cointegragao. Esta informagao e utilizada, 

entao, como base para a especificagao e estima^o de um modelo de corre- 

9ao de erro para a balar^a comercial brasileira na se9ao 4. Finalmente, na 

ulrima se9ao sao sugeridas algumas conclusoes. 

1. Gointegragao e Mpdelos de Gorregao de Erro^5^ 

Gointegra9ao 

Diz -se que uma serie temporal xt e integrada de ordem p, I(p), se a 

serie possui uma representa9ao estacionaria do tipo ARMA apos ter sido 

diferenciada p vezes. Um vetor de series temporais Xt, por sua vez, e 

cointegrado de ordem (p-q), CI(p,q), se (i) todas as series que compoem tal 

vetor sao integradas de ordem p, mas (ii) uma combina9ao linear daquelas 

series e integrada de ordem (p-q), onde q > 0 (ENGLE & GRANGER, 

1987). 

Considere-se o caso em que o vetor Xt e composto pelas series [xt, yt]. 

As series xt e yt serao cointegradas se sao ambas integradas da mesma ordem 

p e se existe uma constante b tal que a combina9ao linear pt entre as series 

obtida a partir de 

yt = b xt +Rt (2) 

e integrada de ordem p-q, I(p-q). Se este for o caso, entao a equa9ao (2) e 

uma equa9ao de cointegra9ao e a reIa9ao yt = b Xt e uma rela9ao de equili- 

brio de longo prazo, que tende a ser restabelecida apos qualquer desequilf- 

brio causado por um choque. Se, por outro lado, o comportamento 

estocastico de [it 6 tal que Xt e yt nao sao series cointegradas, as series xt e yt 

tenderao a se distanciar uma da outra no longo prazo e xt sera de pouca valia 

para explicar o comportamento de yt. 

(5) Para uma aprcscnta^ao comprccnsiva dos conccitos c tccnicas discutidos abaixo, consultc-sc 
HENDRY (1986), GRANGER (1986), ENGLE & GRANGER (1987) c CUTHBERTSON 
HALL & TAYLOR (1992). 
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Cointegragao entre duas variaveis e uma condigao necessaria para a 

existencia de uma relagao de longo prazo estavel entre elas. Testes de 

cointegra9ao podem, portanto, ser utilizados para confirmar se rela^oes de 

equilfbrio de longo prazo, postuladas pela teoria economica, sao validadas 

pelos dados empfricos. 

Se as variaveis sob analise sao efetivamente cointegradas, a equa^ao 

de cointegragao proporciona estimativas dos coeficientes de longo prazo 

que sao consistentes, independentemente da estrutura dinamica do modelo 

e independentemente do fa to de quaisquer das variaveis explicativas, no 

lado direito da equa^ao, serem correlacionadas com os distiirbios. Aquelas 

estimativas sao, de fato, "superconsistentes", no sentido de que tendem a 

convergir para o verdadeiro valor dos parametros a uma taxa mais rapida do 

que as estimativas usuais obtidas pelo metodo de mfnimos quadrados ordi- 

narios (MQO). 

Conforme sugerido acima, se a ordem de integragao de duas series 

difere, estas series nao podem ser cointegradas.^ Um passo previo aos 

testes de cointegragao consiste, portanto, na realizagao de testes de raiz 

unitaria tendo em vista estabelecer a ordem de integragao de cada uma das 

series temporais envolvidas. 

O teste aumentado de Dickey-Fuller (teste ADF) e usualmente ado- 

tado para determinar a presenga de rafzes unitarias em uma serie temporal. 

Para entender como este teste e aplicado, considere-se o processo auto-re- 

gressivo de primeira ordem 

zt = a + 71 zt j + pt (3) 

onde se presume que x>t 6 distribuido independente e identicamente com 

media zero e variancia constante. 

Se 7C =1, a variavel zt segue um passeio casual {random walk) com drift e, 

portanto, nao e estacionaria. Se, por outro lado, o valor absoluto de tc e maior 

(6) Estc nao c, cntrctanto, ncccssnriamcntc o caso quaiido trcs on nwis series cstao sendo 
consideradas. Ncsta situa^ao, podc haver cointcgra^ao entre scries de diferentes ordens se 
algnmas condi^ocs cspcciais sao satisfcitas. Para unia discussao deste ponto, consnltc-se 
CUTHBERTSON, HALL & TAYLOR (1992, p. 132-133). 
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que 1, a serie e explosiva. Estacionaridade, portanto, requer —1< 71 < 1. O 

teste da hipotese nula H0: n=\ 6 um teste de raiz unitaria. 

Subtraindo-se zt { de ambos os lados da equagao (3), obtem-se 

d (zt) = a + 6 zt l + \)t (4) 

onde 6=71-1 e d e o operador de primeiras diferen9as. Sob a hipotese nula de 

que a serie temporal Zt possui uma raiz unitaria (71=1), tem-se, portanto, 6=0. 

Para testar esta hipotese nula, estima-se a estatfstica DF, que e dada 

pela razao entre 6 e sen desvio padrao na regressao por mmimos quadrados 

ordinarios representada pela equa^ao (4), on a estatfstica ADF, a qual e dada 

por aquela mesma razao quando a equa^ao (4) e aumentada por valores 

defasados de d(zt), isto e, quando a seguinte regressao por mmimos quadra- 

dos ordinarios e estimada 

n 

d (zt) = a + p z^, + ^ T d (zi_i) + nt (5) 

i=l 

onde o valor de n e definido como o numero mfnimo de defasagens da 

variavel dependente requerido para assegurar que \)t e um rufdo branco. 

Como a discussao acima tornou claro, a hipotese de que a serie zt 

possui uma raiz unitaria (zt e 1(1)) deve ser rejeitada quando as estatfsticas 

DF e ADF assumem valores negativos elevados, desde que isto correspon- 

da a coeficientes 6 nas equa^oes (4) e (5) que sao negativos e significativa- 

mente diferentes de zero. 

Para testar a hipotese nula de que zt e 1(2), toma-se as primeiras 

diferen^as nas equa^oes (4) e (5) e reestima-se as equates, obtendo-se, 

entao, o valor das estatfsticas DF e ADF (a razao entre o coeficiente de 
(7) 

d(zt j) e sen desvio padrao, neste caso) da mesma forma que antes. 

(7) Nestc artigo, adotou-sc o proccdimento mnis coinmnente obscrvado na liccratura de testar, 
primciro, a hipotese nula de que a serie cm qucstao c intcgrada de primcira ordem c, caso esta 
hipotese nao scja rejeitada, testar, a scguir, a hipotese de que a serie c intcgrada de scgunda 
ordem, c assim por diante. DICKEY & PANTULA (1987) sugcriram que esta scqiicncia 
"'padrao1* de teste podc cnvojver problcmas sc a serie contivcr mais de uma raiz unitaria. Com 
cfcito, no primciro estagio da scqiicncia ''padrao*" cxamina-sc a hipotese nula de que a variavel 
scndo considcrada possui uma raiz unitaria contra a hipotese aitcmativa de que a serie c 
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As estatfsticas DF e ADF nao seguem a usual distribuigao t de Stu- 

dent sob a hipotese nula. No que se segue, os valores crfticos tabulados por 

MacKinnon (1990) e incorporados ao comando UROOT em MicroTSP 7.0 

foram utilizados (HALL, JOHNSTON & LILIEN, 1990). 

Apos a definigao da ordem de integra^ao das series temporais sob 

analise, o teste de cointegra^ao pode ser conduzido, se as series forem 

integradas de mesma ordem. 

Se as variaveis sao 1(1), como sera o caso nos exercfcios reportados 

adiante, a existencia de cointegra9ao requer que os resfduos da equa^o de 

cointegra9ao sejam 1(0), isto e, requer que a serie de resfduos obtida a partir 

da estimagao daquela equagao por mfnimos quadrados ordinarios e com as 

variaveis medidas em termos de nfveis seja estacionaria. Os testes DF e 

ADF devem, em outras palavras, rejeitar a hipotese de existencia de uma 

raiz unitaria na serie de residues.^ 

O Modelo de Gorregtvo de Erro 

Conforme mencionado antes, se duas variaveis xt e yt sao cointegra- 

das, a relagao de equilfbrio de longo prazo existente entre elas tendera a ser 

restabelecida apos qualquer desequilfbrio provocado por um choque - 

quaisquer desvios em relagao ao equilfbrio em um perfodo serao parcial- 

mente corrigidos no perfodo seguinte. A implicagao e que mudangas em xt e 

yt no perfodo corrente sao determinadas em parte por erros (desvios) em 

rela^ao ao equilfbrio em perfodos passados. Uma correta descri^ao da dina- 

mica de curto prazo envolvida requer, portanto, a constn^ao de um modelo 

estacionaria, nao que a serie e estacionaria on possui mais de uma raiz unitaria. li concebivel, 
portanto, que a hipotese nula seja rejeitada e a serie, em conseqiiencia, erroneamcnte 
diagnosticada como estacionaria quando, na realidadc, possui duas ou mais raizes unitarias. 
Resultados de simula^ocs conduzidas por DICKEY 5c PANTULA (1987) indicaram que testes 
Dickey-Fuller, quando a seqiiencia de teste "padrao" foi utilizada, tenderam a aprescntar um vies 
no sentido de indicar estacionaridadc no caso de scries que, de fato, continham mais de uma raiz 
unitaria. Em vista de tais resultados, aqueles autorcs sugeriram que seria mais apropriado inverter 
a seqiiencia do teste, conduzindo-se, de im'cio, testes para a prescn^a de raizes unitarias de ordem 
mais elevada e reduzindo-sc, progressivamcnte, o grau de diferencia^ao da serie sob diagnostico 
ate se chegar, se a hipotese nula for rejeitada cm todos os passes previos, a testar a serie cm mvel. 
Assim, por exemplo, se tcstaria, primeiro, a hipotese de que a serie content tres raizes unitarias. 
Caso tal hipotese fosse rejeitada, se testaria, a scguir, para a presen^a de duas raizes unitarias etc., 
interrompendo-sc o procedimento de teste assim que a hipotese nula nao pudesse ser rejeitada. 

(8) Scgue-se que a hipotese nula do teste de cointegra^ao e Ho: Xt e yt nao sao cointegrados. 
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de corregao de erro relacionando as variagoes observadas no penodo corren- 

te, digamos, na variavel yt, nao apenas a variagoes passadas em yt e a 

variagoes no penodo corrente e em perfodos passados em xt, mas tambem a 

erros passados. 

Se a equagao (2) e uma equa^ao de cointegra^ao, entao o termo [it 

representa o desvio em rela^ao ao equilfbrio de longo prazo. Os resfduos da 

equa^ao de cointegragao podem, portanto, ser utilizados como o termo de 

corre^ao de erro na especifica^ao dinamica. 

A partir da discussao acima, segne-se que o modelo de corre^ao de 

erro possui a seguinte forma geral:^ 

r s 

dO'/) = a1 + X + Z rjd K-j ) + 6 i K-i+vt (6) 

i=l j=0 

A principal dificuldade para cstimagao deste modelo consiste na de- 

terminagao dos valores apropriados para r e s, o numero de diferen9as 

defasadas das variaveis yt e xt qne devem ser incluidas no lado direito da 

equagao (6). 

No que se segue, um procedimento seqi'iencial sugerido por Hsiao 

(1981) baseado no criterio de minimizagao do erro final de predigao (criterio 

EFP) foi utilizado para determinar o numero de defasagens de cada variavel 

envolvida, que veio a ser inclufdo na equagao/1 ^ 

Nas proximas duas se9oes, o modelo simplificado da balan9a comer- 

cial postulado na introdu9ao e examinado mais de perto e os resultados 

obtidos a partir da estima9ao de tal modelo, com base nas tecnicas que se 

acabou de descrever, sao aprescntados. 

(9) A cstrutura bosica do modelo dc corrc^ao dc erro podc scr dcrivadn da seguinte inancira. 
Assuma-sc a rcla^ao dc cquilibrio dc longo prazo yt = b .\t. Adicionaiulo-sc e subcraiiido-sc yt-i 
c b Xt-i ao lado direito desta ultima cxprcssao c rcarranjando, obtcm-sc d (yt) = b d (xt) - (yt-i - 
b xt-i),cxprcssao que podc, cniao, scr rccscrita como d (yt) = b d (xt) -jli t-l, ondc pt.j corrcspondc 
ao desvio cm rela^ao ao cquilibrio dc longo prazo ocorrido no penodo anterior. A equa^ao (6) e 
uma vcrsao gcncralizada da cxprcssao acima (CUTHBERTSON, HALL & TAYLOR, 1992, p. 
103).) 

(10) Uma dcscri^ao dctalliada deste procedimento podc scr cnconirada cm 1:ERREIRA (1993). 
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2. Determinantes do Saldo Gomercial 

Pretende-se testar o modelo S = f (RP, Yd, Yw), onde, como antes, S e 

o saldo comercial, RP e um pre^o relativo e Yd e Yw sao os nfveis de 

atividade na economia domestica e mundial, respectivamente. 

i 
Diferentes defini^oes das variaveis S, RP, Yd e Yw tem sido adotadas 

em estimativas empjricas de equa^oes para a balan9a comercial brasileira. 

A balanga comercial, medida em pregos correntes, e a variavel rele- 

vante para a determinagao da oferta de divisas, assim como para a determi- 

nate de varies agregados importantes, inclusive a oferta de moeda (dados 

os impactos monetarios do balance de pagamentos). Entretanto, algum inte- 

resse igualmente existe em determinar como os fluxos de quantidade e, 

portanto, o saldo comercial medido a pre^os constantes, sao afetados quan- 

do pre^os e nfveis de atividade variam. Ambas as definigoes do saldo comer- 

cial foram utilizadas, assim, nos experimentos reportados a seguir. 

Duas defini^des alternativas da variavel RP foram tambem adotadas. 

Primeiro, a taxa de cambio nominal foi normalizada pela razao entre os 

nfveis de prego domestico e mundial, isto e, RP foi definida como a razao 

(E P*7P), onde E e a taxa de cambio nominal cruzeiro-dolar, P e o fndice de 

pregos domesticos por atacado e P# o fndice de pre^os por atacado dos 

Estados Unidos. 

Uma outra definito de RP tambem foi utilizada nos testes, com RP, 

neste caso, correspondendo a rela^ao cambio/salario, isto e, a razao entre a 

taxa de cambio real (taxa de cambio nominal normalizada, desta vez, pela 

rela^ao entre os fndices de pre^os ao consumidor no pafs e no exterior) e 

a taxa real de salaries, RP = [(E Pc*/Pc)/(vv/Pc)], expressao que pode ser 

simplificada para RP = (E Pc*Av), onde Pc e o fndice de pre^os domesti- 

cos ao consumidor, Pc* e o fndice de pregos ao consumidor dos Estados 

Unidos e w e a taxa nominal de salaries na economia domestica. Implfcita 

no uso da relagao cambio/salario como uma medida de competitividade 

em pre9os esta a hipotese de que mudan9as nos pre9os domesticos po- 

dem ser razoavelmente aproximadas por mudan9as na taxa de salaries 

desde que os salaries sao um importante componente dos custos de 

Est econ., Sao Paulo, 23(1);35-65> Jan./Abr.. 1993 43 



TESTES DE CO I NT EG R AC AO 

produgao e os pre^os tendem a ser determinados de acordo com uma regra 

de mark-up (LOCATELLI SILVA, IQQO)/11^ 

Os niveis de atividade na economia domestica e na economia muhdial 

foram medidos pelos PIBs do Brasil e da OECD, respectivamente. 

Se a condi^ao de Marshall-Lerner e satisfeita, e de se esperar que um 

aumento na taxa de cambio real (E P*/P) leve a uma melhoria do saldo 

comercial. De forma similar, aumentos na rela^o cambio/salario (E Pc*/w) 

implicam um aumento da lucratividade do setor exportador e uma redu^ao 

do poder de compra dos salarios medido em termos de uma cesta de bens 

importados, o que tende a estimular as exporta^oes e a reduzir as importagoes, 

levando, portanto, a um aumento do saldo comercial. Finalmente, em geral 

espera-se que um aumento da renda domestica em rela^o a renda mundial 

leve a uma deteriora^ao do saldo comercial. 

3. Testes de Rtviz Unit&ria e Gointegra§ao 

Series trimestrais ajustadas para sazonalidade cobrindo o penodo 

1977.1/1989.4 foram utilizadas nos testes reportados a seguir (o comando 

SEAS(M) disponfvel em MicroTSP 7.0 foi utilizado para o ajustamento 

sazonal). 

Desde que ambas as series do saldo comercial incluem observagoes 

com valores negatives (correspondendo aos trimestres em que a balanga 

comercial mostrou-se deficitaria), a forma logaritmica nao pode ser utilizada. 

(11) ZINI JR. (1988, p. 78) lista varies argiimcntos, de naturcza tcorica c cnipirica, contra a utilizagao 
da rcla^ao cambio/salario como indicador da compctitividadc relativa de um pais. Primciro, o uso 
desta rela^ao nao leva em conta que o salario, embora importantc, nao c o unico custo relevante 
na produ^ao c parccc sugcrir que o peso de qualqucr ajustc na taxa de cambio real tende a rccair 
sobrc a taxa de salario, suposi^ao, quando mcnos, controvcrsa. Em segundo lugar, a utiliza^ao de 
Indices de salarios como deflatores tende, por diversas razocs, a dar origem a cstimativas 
envicsadas da taxa de cambio real. Por ultimo, razocs cambio/salario do tipo postulado no texto 
nao proporcionam uma mcdida adequada da rela^ao cntre custos salariais de um pais com outro 
pais ou com o rcsto do mundo c nao capturam a distin^ao entre produtos comercializdvcis c 
nao-comcrcializaveis, ja que os salarios afetam a produpio de ambos os grupos de produtos. Dado 
o amplo uso que se tern fcito desta rcla^ao em analiscs da performance da balan^a comercial no 
Brasil, optou-se, cntretanto, por inclui-la nos testes, com as rcssalvas fcitas nesta nota. 
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3.1, Testes de Raizes Unitarias 

Cada uma das series utilizadas nos exercicios foi testada para a pre- 

senga de uma ou mais rafzes unitarias. Os resultados obtidos aparecem nas 

Tabelas 1 e O valor de n reportado nas tabelas corresponde ao numero 

mmimo de valores defasados da variavel dependence que foi necessario 

adicionar ao lado direito da equa^o do teste ADF (equa^o (5)) a fim de 

que se obtivesse resfdubs com caractensticas de rufdos brancos/1^ A esta- 

tistica Q de Ljung-Box e os coeficientes individuais das fun^oes de autocor- 

rela^ao e de autocorrela^ao parcial foram utilizados para determinar se a 

hipotese nula de resfduos rufdos brancos deveria ser rejeitada. 

Os testes realizados nao rejeitam a hipotese nula de que as series 

sendo consideradas concern uma raiz unitaria contra a hipotese alternativa 

de que tais series sao estacionarias. Todas as estatfsticas DF e ADF reporta- 

das na Tabela 1, com efeito, tern valor maior que -2.5964, o valor crftico 

daquelas estatfsticas ao nfvel de 10%. 

A hipotese nula de duas rafzes unitarias, por sua vez, e rejeitada para 

todas as seis variaveis sendo consideradas pelo menos ao nfvel de significan- 

cia de 5%, sendo em quatro casos rejeitada ao nfvel de 

(12) Os diagnosticos relativos & prcscn^a de raizes unitarias nao sao afctados quando um tcmio 
dcstinado a captar a tcndencia temporal da scric e adicionado hs cquagoes de teste (cqua^oes (4) 
c (5)). Por cste motivo, apenas os resultados derivados de cqua^oes de teste, que nao inchuram a 
variavel de tcndencia, sao reportados nas Tabelas 1 c 2. 

(13) Como indicado na sc9ao 1, n = 0 corresponde ao teste de Dickey-Fuller (teste DF), que c 
bascado na cqua^o (4). No caso do teste aumentado de Dickey-Fuller (teste ADF), tcm-sc que 
n > 0, de modo que a equa9ao de teste (equa^ao (5)) e aumentada por valores defasados da 
variavel dcpendcntc. 

(14) Os valores da cstadstica Q associados com os valores nunimos de n foram inclmdos tambcm nas 
Tabelas 1 e 2. A cstadstica Q de Ljung-Box segue a distribui^ao chi-quadrado com graus de 
iiberdadc cquivalcntcs ao numero p de autocorrela9ocs cscolhido. O valor de p foi fixado aqui cm 
22, sendo definido de acordo com a formula p = min(T/2, 3 Vl), ondc T c o tamanho da amostra 
sendo utilizada (igual a 52 cm todos os testes). 

(15) Vale observar que o valor de n deve ser clcvado a 7 para climinar todos os coeficientes de 
autocorrclagao c de autocorrcla^ao parcial individualmcntc significativos no caso da variavel Yw 
(renda mundial). Quando n = 7 c os valores defasados da variavel dependente, cujos coeficientes 
sao cstatisticamcnte nao significantcs sao eliminados do lado direito da equa^ao de teste, o valor 
da cstadstica ADF c -5.2886, confirmando que a hipotese nula de duas raizes unitarias deve ser 
rejeitada. 
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A evidencia apresentada nas Tabelas 1 e 2, portanto, inequivocamen- 

te sugere que as seis series consideradas sao integradas de primeira ordem, 

isto e, sao 1(1). 

3.2. Testes de Gointegra^ao 

Nos testes reportados a seguir, uma constante foi adicionada a todas as 

equagoes de cointegra^ao, as quais, assim, assumiram a forma yt = a + b xt + pt 

Dado que todas as variaveis utilizadas nos testes sao 1(1), a existencia 

de cointegra^ao entre estas variaveis requer que a serie de resfduos pt da 

equa^ao de cointegra^ao seja 1(0). O teste de cointegragao consiste, dessa 

forma, no exame daquela serie de resfduos tendo em vista determinar se a 

serie contem uma raiz unitaria. Se este for o caso, a hipotese nula de que as 

variaveis nao sao cointegradas nao podera ser rejeitada. As equa96es (4) e (5) 

sao mais uma vez as equates de teste/16^ 

Quatro diferentes especifica9oes da equa9ao para o saldo comercial 

foram derivadas a partir do conjunto de variaveis listadas nas Tabelas 1 e 2 e 

testadas para cointegra9ao. 

A Tabela 3 mostra as estimativas obtidas para cada uma das especifi- 

ca9oes utilizadas. E importante notar que, com exce9ao apenas da Equa9ao 

I, todas as equa9oes mostradas na Tabela 3 apresentam valores do coeficien- 

te de determina9ao ajustado R superiores ao valor da estatfstica Durbin- 

Watson, um resultado que, conforme mencionado na Introdu9ao, aponta 

para a possibilidade de regressao espuria. Dado que a analise de cointegra- 

9ao identifica as condi96es sob as quais redoes entre variaveis nao sao 

espurias, sua utiliza9ao neste contexto e justificada e relevante. 

Os resultados dos testes DF e ADF aplicados as series de resfduos 

das regressoes reproduzidas na Tabela 3 sao mostrados na Tabela 4. Os 

testes foram realizados para valores de n variando entre 0 e 4. As Equa96es I 

e II proporcionaram estatfsticas ADF significantes ao nfvel de 5% quando o 

numero de termos de aumento acrescentados a equa9ao de teste foi fixado 

em 1, indicando, portanto, que as variaveis envoividas sao cointegradas. Um 

(16) Neste caso, entretanto, dado que os resfduos tem media zero, a equa^ao de teste nao inclui um 
termo constante (vcr, a este respeito, HALL, JOHNSTON & LILIEN, 1990). 
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resultado semelhante foi tambem obtido para a Equa^ao I quando n=0. A 

serie de residues da Equagao IV apresentou uma estatfstica ADF significati- 

va ao nfvel de 10%, novamente quando o valor de 1 foi adotado para n, 

enquanto a hipotese nula de nao-cointegra^ao nao pode ser rejeitada no 

caso da Equagao III. 

Estes resultados validam o modelo simplificado do saldo comercial 

postulado acima para o caso brasileiro e, assim, se distanciam dos resultados 

derivados por Rose (1991) mencionados na Introdu9ao. Rose, de fato, usan- 

do dados mensais cobrindo o penodo 1974/1986 para cinco paises industria- 

lizados (Reino Unido, Canada, AJemanha, Japao e Estados Unidos), testou 

para a existencia de cointegra^ao uma equa^ao semelhante a Equagao IV na 

Tabela 3 e nao foi capaz de rejeitar a hipotese nula de nao-cointegragao, 

mesmo ao nivel de significancia de 10%, em todos os cinco casos/17^ 

Todos os coeficientes apresentam os sinais teoricamente esperados 

nas tres versoes do modelo que aparecem na Tabela 3 para as quais a 
(18) • ~ 

existencia de cointegragao foi detectada. As equagoes de cointegra^ao 

mostram que uma desvaloriza^ao real da taxa de cambio e um aumento na 

relagao cambio/salario tendem ambos a induzir uma melhoria do saldo co- 

rriercial. Tambem indicam que tan to o saldo comercial a pre90s correntes 

como o saldo a pregos constantes sao afetados pela pressao relativa da 

demanda, isto e, tendem a se elevar quando o nfvel de atividade na econo- 

mia mundial se eleva e a decrescer quando a renda domestica esta se 

expandindo. 

(17) Vale notar, cntrctanto, que o uso de dados mensais pode nao ser estritamcntc justificado ncstc 
caso, jd que esta e uma freqiiencia de obscrva^ao muito elevada para se estudar uma rcla^ao de 
longo prazo. Na vcrsao da Equa^o IV, testada por Rose, todas as variavcis cxplicativas (taxa de 
cambio real c rendas domestica e mundial) entraram em forma logaritimica. A existencia de uma 
rcla^ao de cointcgra^ao foi tambem detectada no caso brasileiro quando a cspccifica^ao 
scmi-logaritimica foi adotada para a Equa^ocs I, II c IV. 

(18) Os paramctros das cqua^ocs de cointegra^ao, conformc mencionado antcriormcntc, sao 
''superconsistcntcs11, isto e, tendem a convergir para o valor verdadeiro a uma taxa mais rdpida do 
que os estimadores de minimos quadrados ordinaries convcncionais. As estimativas dos desvios 
padrao daqueles paramctros, cntrctanto, sao em gcral inconsistcntcs cm conscqucncia da 
presen9a de correla^ao serial entre os distiirbios. Da mesma forma, a nao-estacionaridadc das 
series tcmporais cnvolvidas implica que as estimativas dos paramctros cm gcral nao seguem a 
distribui^ao normal. Disso resulta que as estadsticas t nao podem ser usadas para cxtrair 
infercncias acerca da significancia dos paramctros da equa^ao de cointegragao. Por esta razao, tais 
estadsticas nao sao reportadas na Tabela 3 (para uma discussao dctalhada destcs pontos, 
consulte-se CUTHBERTSON, HALL & TAYLOR, 1992, p. 138-139). 
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Os coeficientes derivados para as rendas domestica e mundial suge- 

rem que, tudo o mais permanecendo constante, a renda domestica pode 

crescer a uma taxa de longo prazo aproxi mad amen te 1,8 ou 1,9 vezes mais 

elevada do que a taxa a qual a renda mundial estiver se expandindo, sem 

afetar o saldo a pregos correntes. Qualquer tentativa de expandir a renda 

domestica a uma taxa mais acelerada do que aquela requereria um aumento 

simultaneo na rela^ao cambio/salario ou uma desvalorizagao real, caso se 

pretendesse manter o saldo nominal constante. Por exemplo, de acordo com 

a Equagao I na Tabela 4, dado um crescimento da renda mundial de, 

digamos, 3% ao ano, um aumento da renda domestica de 10% anuais levara 

a uma deterioragao do saldo nominal se nao for acompanhado por um au- 

mento na rela9ao cambio/salario de aproximadamente 36%.^^ 

Este ultimo resultado e certamente de algum interesse tendo em 

vista o debate ora em curso no Brasil a respeito da relagao entre o superavit 

comercia) e o nfvel da atividade economica domestica. 

4. A DinAmica de Gurto Prazo: O Modelo de Gorregao de Erro 

Equagoes de cointegragao foram utilizadas na segao anterior para des- 

crever a relagao de equilfbrio de longo prazo entre o saldo comercial (medi- 

do canto a pre^os correntes como a pregos constantes) e um conjunto de 

variaveis convencionalmente consideradas como relevances na determina- 

gao daquele saldo. Um obvio interesse cambem existe, encretanto, em des- 

crever a dinamica de curto prazo do saldo comercial. 

Isto pode ser feito, em princfpio, pela estimagao de uma equa^o para 

o saldo comercial com as variaveis em primeiras diferengas, ja que a opera- 

^ao de diferencia9ao purga os dados de movimentos de longo prazo. Entre- 

canco, se as variaveis sao cointegradas, uma reIa9ao de equilfbrio de longo 

prazo existe entre elas e se estara incorrendo em erro de especifica9ao se tal 

rela9ao for ignorada. 

(19) Vcr, a cstc respeito, tnmb&n ZINI JR. (1989). Uma desvaiorizn^ao real desta magnitude scria 
requcrida apenas caso se pretendesse manter o saldo comercial inaltcrado, jd que, 
altcrnalivamentc, scria, cm principio, possivcl, mantcndo-sc a taxa de cambio real ou a rcla^ao 
cambio/salario constantes, financiar a rcdu^ao do saldo com a cntrada de rccursos via conta de 
capitals. 
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A estima^ao de um modelo de corregao de erro (MCE) e apropriada 

neste contexto porque tal modelo for9a o ajustamento gradual da variavel 

dependente em diregao ao seu valor de equilfbrio de longo prazo, possibili- 

tando, ao mesmo tempo, que a dinamica de curto prazo seja adequadamen- 

te captada. Os termos em primeiras diferengas do MCE permitem captar o 

efeito de disturbios de curto prazo nas variaveis explanatorias, enquanto o 

termo de corre9ao de erro capta o ajustamento em dire^ao ao equilfbrio de 

longo prazo, reintroduzindo no modelo a informa^o perdida atraves da 

diferencia^o (TREHAN, 1988). 

Na especificagao do modelo de corre9ao de erro, uma variavel expla- 

natoria adicional - o agio do dolar no mercado paralelo - foi incorporada a 

equa9ao para o saldo comercial. Esta variavel nao foi considerada nos testes 

de cointegra9ao reportados antes porque seu impacto sobre a balanga co- 

mercial e, em geral, considerado como limitado ao curto prazo. 

Nao e de todo claro que sinal deve ser atribufdo, a priori, para esta 

variavel. 

Um aumento do agio no mercado paralelo pode ter um impacto nega- 

tivo sobre o saldo comercial no curto prazo por, pelo menos, duas razoes. 

Primeiro, uma eleva9ao da taxa de cambio do mercado paralelo muito acima 

da taxa oficial sinaliza, em geral, expectativas de uma desvaloriza9ao da taxa 

oficial no futuro proximo e, portanto, tende a induzir os exportadores a 

adiar e os importadores a antecipar o fechamento de contratos de cambio, 

provocando, dessa forma, uma deteriora9ao do saldo comercial no curto 

prazo. Em segundo lugar, exportadores e importadores, nestas circunstan- 

cias, teriam um incentivo para tentar escapar aos controles governamentais 

sobre transa96es em moeda estrangeira, ja que poderiam obter ganhos ex- 

traordinarios explorando a diferen9a entre as taxas de cambio oficial e do 

mercado paralelo atraves do subfaturamento de exporta96es e superfatura- 

mento de importa96es. Isto tenderia, em princfpio, a produzir uma deterio- 

ra9ao do saldo comercial registrado oficialmente (PIMENTEL & LEMOS, 

1988; ISSUER & GAZEL, 1989). 

Esta mesma possibilidade de obten9ao de ganhos extraordinarios 

pode, entretanto, acabar induzindo um aumento tanto das exporta96es efe- 

tivas como das proprias exporta96es registradas. Ha indfcios de que isto teria 

ocorrido no Brasil no perfodo 1988/89, quando, com o elevado agio prevale- 
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cente no mercado paralelo, os exportadores usualmente embarcaram suas 

mercadorias usando a regra 20-80, isto e, 80% com fatura e 20% com paga- 

mento "por fora". O aumento do agio, de acordo com este argumento, tende 

a aumentar a remunera^ao efetiva recebida pelo exportador e, assim, tende 

a induzir o aumento das quantidades exportadas, tanto registradas como 

nao-registradas, levando a uma melhoria do saldo comercial/20) 

O sinal com que o agio do dolar no mercado paralelo deve aparecer no 

modelo de corre9ao de erro e, portanto, ambfguo. 

Representa96es de corre9ao de erro correspondendo as Equa96es I e 

II na Tabela 3, para as quais a hipotese de nao-cointegra9ao foi rejeitada ao 

nfvel de 5%, foram estimadas. Os resultados obtidos encontram-se reprodu- 

zidos nas Tabelas 5 e 6.^^ 

O procedimento sequencial sugerido por Hsiao (1981), baseado no 

criterio de minimiza9ao do erro final de predi9ao (criterio EFP), foi utilizado 

para a defini9ao da estrutura de defasagens dos MGEs, com o numero 

maximo de defasagens testado sendo fixado em 8. Seguindo Hsiao, na 

determina9ao da especifica9ao mais apropriada para as eqiia96es, presumiu- 

se que quando um coeficiente de ordem mais elevada era diferente de zero 

todos os coeflcientes de ordem menor eram igualmente diferentes de zero. 

Para avaliar a adequa9ao geral das especifica96es escolhidas, ambas as 

equa96es foram submetidas a uma serie de testes de diagnostico, cujos 

resultados tambem sao mostrados nas Tabelas 5 e 6. LM(p,Tk-p) e a esta- 

tistica de Breusch-Godfrey para autocorrela9ao de ordem p, a qual segue a 

distribui9ao F com o numero de graus de liberdade indicado entre parente- 

ses. Como antes, Q(p) e a estatfstica de Ljung-Box para correla9ao serial, 

distribufda como chi-quadrado com graus de liberdade iguais ao numero p 

de autocorrela96es escolhido. ARCH(p,T-p-l) e a estatfstica do teste para 

heterocedasticidade auto-regressiva condicional de primeira ordem, a qual 

tambem obedece a distribui^ao F. Seguindo o que e a pratica mais freqiien- 

te (cf. CUTHBERTSON, HALL 6c TAYLOR, 1992, p. 112), o numero p 

de defasagens de quadrados dos residuos inclmdas na equa9ao do teste 

(20) Estc ponto mc foi sugerido por um parcccrista anonimo desta rcvista. 
(21) Um modclo de corrc^ao de erro foi tambem cstimado para a Equa^ao IV. Dccidiu-sc, cntrctanto, 

nao rcportar os resultados deste cxcrcicio porquc a cspccifica^ao obtida foi rejeitada por varios 
testes de diagndstico. 
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ARCH foi fixado em 1. W(2k-2) e a estatistica de White para heterocedasti- 

cidade e erro na especificagao funcional, distribufda como chi-quadrado. 

RESET(p-l,T-k-p+l) e a estatfstica F de Ramsey para erro de especifica- 

gao, onde pea potencia mais elevada do valor predito para a variavel 

dependente incluida na equa^ao do teste RESET. O valor de p foi fixado 

em 4, como sugerido por Ramsey (cf. GODFREY, 1988, p. 106). Finalmen- 

te, N(2) e a estatistica chi-quadrado de Jarque-Bera, a qual permite testar se 

os resfduos da regressao seguem a distribuigao normal. 

Todas as estatfsticas relativas aos testes de diagnostico em ambas as 

equa^oes nao sao significativas ao nfvel de 5% e mesmo, com apenas uma 

exce9ao, ao nfvel de 10%. Os resultados obtidos, assim, pelo menos 

quando o nfvel de significancia dos testes de diagnostico e fixado em 5%, 

nao apontam para a ocorrencia de violagoes das hipoteses do modelo classi- 

co de regressao linear ou da hipotese de normalidade dos resfduos, indican- 

do que as equagoes estao corretamente especificadas e que os resfduos nao 

sao serialmente correlacionados e sao homocedasticos e normalmente distri- 

bufdos. 

Dado que as variaveis entraram nos testes na forma de primeiras 

diferen^as, os valores dos coeficientes de determinagao R^ ajustados 

para o numero de graus de liberdade podem ser considerados bastan- 

te satisfatorios. 

Os resultados apresentados nas Tabela 5 e 6 sao resumidos nas 

Tabelas 7 e 8, nas quais as somas dos coeficientes de cada variavel expla- 

natoria sao mostradas. Os numeros entre parenteses abaixo de cada soma 

sao estatfsticas do teste de Wald, testando a hipotese de que a respectiva 

soma de coeficientes nao e significativamente diferente de zero. Os nu- 

meros entre colchetes indicam os nfveis marginais de significancia de 

cada estatistica.^3^ 

O coeficiente do termo de corre9ao de erro (RES(-l)) e significativo 

ao nfvel de 1% e possui sinal negative nas duas equa95es, o que seria de 

(22) A cxcc^ao e constituida pela estatistica RESET, que e significativa ao nfvel de aproximadamente 
9% nos dois casos. A cste nfvel de significancia, portanto, ambos os modclos sao rejeitados pelo 
teste de especiflca^ao. 

(23) A estatistica do teste de Wald segue a distribui^ao chi-quadrado com graus de liberdade iguais ao 
numero de restr'^oes sendo testadas, Uma estatistica significativa implica, neste caso, que a 
rcstri^ao de que a soma dos coeficientes e zero c rejeitada pelo teste. 
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esperar dado que as variaveis sao cointegradas. O sinal negative deste coefi- 

ciente implica, de fato, que se o valor do saldo comercial esteve acima do 

seu nfvel de equilfbrio de longo prazo no penodo anterior, aquele valor 

devera cair em dire^ao ao nfvel de longo prazo no penodo corrente. O valor 

absolute do coeficiente, por outro lado, indica que proporgao da discrepan- 

cia anterior entre o valor efetivo e o valor de equilfbrio do saldo comercial 6 

corrigida a cad a trimestre. 

No que diz respeito a Equa^ao I, a primeira diferen9a da renda real 

domestica aparece na equa^o com um coeficiente negativo, tambem signi- 

ficative ao nfvel de 1%, ao passo que o coeficiente da primeira diferenga da 

renda mundial apresenta o esperado sinal positivo, sendo significativamente 

diferente de zero ao nfvel de 5%. A soma dos coeficientes relativos a relagao 

cambio/salario e negativa, mas a hipotese de que esta soma nao e significati- 

vamente diferente de zero nao foi rejeitada pelo teste de Wald. Finalmente, 

a soma dos coeficientes do agio do mercado paralelo e tambem negativa e 

nao significante. 

Resultados si mi lares foram obtidos para a Equagao II, com as varia- 

veis renda apresentando somas de coeficientes significativamente diferen- 

tes de zero (pelo menos ao nfvel de 10%), enquanto as somas dos 

coeficientes associados as variaveis prego aparecem como estatisticamente 

nao significantes. 

Estes resultados parecem sugerir que a pressao relativa da demanda, 

relacionada com as variagoes no nfvel de atividade economica no pafs e no 

resto do mundo, e desvios passados em relagao ao equilfbrio de longo prazo 

sao as principais for9as determinando a dinamica de curto prazo do saldo 

comercial medido a pregos correntes. 

A fim de determinar se os resultados acima sao sensfveis a mudangas 

na estrategia de modelagem adotada, ambos os MCEs foram reestimados 

com o procedimento sugerido por Hendry para eliminate de defasagens 

com coeficientes nao significantes sendo utilizados.^^ As duas equa96es 

foram estimadas, a prinefpio, em sua forma mais geral, com oito defasagens 

(24) Estc proccdimcnto e frcqiicntemcntc rcfcrido na litcrntura como o procedimento LSE dados os 
vinculos tanto de Hendry como de outros cconomctristas que contribuiram para sua fbrmuIa9ao 
com a London School of Economics. Para uma discussao comprccnsiva desta estrat6gia de 
modelagem, consultc-se GILBERT (1986) e CUTHBERTSON, HALL & TAYLOR (1992). 
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de cada variavel integrante dos modelos sendo inclufdas no lado direito das 

equagoes. Defasagens irrelevances foram entao sucessivamente eliminadas, 

depois que o usual test F indicou que tal elimina^ao era justificada (o nfvel 

de significancia dos testes foi fixado em 5%). A cada passo, as restr^oes 

foram testadas contra uma regressao na qual todas as restrigoes anteriores 

haviam sido impostas. Quando as especifica^oes finals foram obtidas, a 

hipotese de que todos os coeficientes das variaveis excluidas das equagoes 

sao conjuntamente nao significativos foi testada contra as regressoes origi- 

nals, isto e, as regressoes nao-restritas. Este procedimento visou evitar que, 

em qualquer ponto, rest^oes estatisticamente significativas fossem impos- 
c V 

tas as equa96es. 

Ambas as equa96es foram submetidas a mesma bateria de testes apli- 

cada as especifica96es derivadas a partir do criterio EFP. 

No caso da Equa9ao I, todas as estatfsticas de teste mostraram-se nao 

significances pelo menos ao nfvel de 10%, sugerindo que as hipoteses do 

modelo classico de regressao linear e a hipotese de normalidade nao sao 

violadas e que o modelo esta corretamente especificado. A estatfstica RE- 

SET, em particular, apresenta um valor de 1,7810, com um nivel marginal 

de significancia de aproximadamente 17%. O teste RESET para a Equa9ao 

II, por outro lado, rejeitou a hipotese nula de ausencia de erro de especifica- 

9ao - a estatfstica do teste, com um valor de 3,86815, e significativa ao nfvel 

de aproximadamente 2%. Dado este diagnostico, apenas a especifica9ao 

LSE para a Equa9ao I foi reportada, com os resultados obtidos aparecendo 
(25) 

na segunda coluna da Tabela 7. 

Comparando estes novos resultados com aqueles baseados no criterio 

de minimiza9ao do erro final de predi9ao, verifica-se que o coeficiente do 

termo de corre9ao de erro e novamente negative e significativo ao nfvel de 

1%, indicando, como antes, que aproximadamente dois ter90s do ajusta- 

mento em seguida a qualquer desvio da rela9ao de longo prazo ocorre apos 

apenas um crimestre. 

(25) As defasagens de cada variavel que foi iiicluida na cqua^ao foram as scguintcs: tTTB: 1; CEXW: 
0, 1, 2, 3; CYd: 0, 4; CYw: 0, 2, 8; CAGIO: 2, isto c, a cspecifica^ao incluiu o valor contemporaneo 
c a quarta defasagem da primcira difercn^a da renda domestica (CYd), e assim por diante. A 
cqua^ao incluiu ainda uma consrante, alem, obviamentc, do termo de corrc^ao de erro. 
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As somas dos coeficientes das variaveis renda domestica e renda 

mundial apresentam os sinais teoricamente esperados e sao estatisticamen- 

te significativas ao nfvel de 1%, enquanto a soma dos coeficientes da relagao 

cambio/salario e nao significante. A segunda defasagem do agio do mercado 

paralelo, por sua vez, aparece na equagao com um coeficiente que e negati- 

vo e tambem significativo ao nivel de 1%. 

Os resultados obtidos quando o procedimento LSE e adotado para a 

Equa^o I, portanto, nao se distanciam significativamente daqueles deriva- 

dos com base no criterio de minimiza9ao do erro final de predi^ao, exceto no 

que diz respeito ao agio do mercado paralelo, que apresentou um coeficien- 

te estatisticamente significativo apenas quando o procedimento LSE foi 

adotado. Esta diferenga nos resultados explica-se, provavelmente, pelo tra- 

tamento diferenciado que as defasagens irrelevantes recebem nos dois pro- 

cedimentos. Vale notar que na regressao mostrada na Tabela 5 a maioria das 

defasagens de ordem mais baixa do agio do mercado paralelo apresenta 

coeficientes que sao estatisticamente significativos. Quando apenas defasa- 

gens significativas sao incliudas na regressao, como e o caso quando o proce- 

dimento LSE e adotado, o impacto negativo do agio do mercado paralelo do 

dolar sobre a balan^a comercial e captado pela equagao. 

Finalmente, e interessante mencionar que a adigao ao MCE de uma 

variavel dummy objetivando levar em conta as circunstancias excepcionais 

que caracterizaram os ultimos meses de vigencia do Piano Cruzado (quarto 

trimestre de 1986) tende a melhorar, sob alguns aspectos, a performance das 

varias versoes estimadas do modelo, sem, contudo, afetar de forma significa- 

tiva os resultados basicos reportados acima. 

Gonclusoes 

Neste artigo, um modelo simples para a balanga comercial foi especi- 

ficado, e no qual a performance da balan9a comercial e associada a competi- 

tividade em pre90s e aos niveis de atividade nas economias domestica e 

mundial. Deflni96es das variaveis envolvidas que sao comumente adotadas 

na literatura foram identificadas e as series temporais correspondentes fo- 

ram obtidas a partir das fontes habituais ou, em alguns casos, construfdas 

com base em dados obtidos naquelas fontes. Testes para a presen9a de 
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rafzes unitarias e testes de cointegra9ao para este conjunto de variaveis 

foram conduzidos e representa^oes de corre^ao de erro foram estimadas. 

Algumas das conclusoes que podem ser extrafdas dos resultados dos 

testes sao resumidas a seguir. 

1. Os testes para a presen^a de rafzes unitarias revelaram que todas as 

seis series utilizadas nos exercfcios sao integradas de primeira ordem. 

A implicagao e que quaisquer cheques impostos a uma destas variaveis 

tendem a ser incorporados ao movimento da variavel ao longo do 

tempo, alterando de forma permanente o nfvel da variavel. 

2. Quatro diferentes especifica^oes de um modelo simplificado para a 

balan^a comercial foram derivadas a partir de diferentes combinagoes 

das variaveis sob estudo. Testes de cointegra^ao foram, entao, condu- 

zidos para cada uma daquelas especifica9oes. Os resultados dos testes 

de cointegra9ao indicaram que o modelo simples da balan9a comercial, 

postulado na introdu9ao a este artigo, representa, de fato, no caso 

brasileiro, uma reIa9ao estavel de longo prazo. Este resultado e de al- 

gum interesse ja que cointegra9ao nao foi detectada quando um 

modelo semelhante foi testado para cinco pafses industrializados. 

3. As principais hipoteses do modelo teorico, postulado na introdu9ao e 

na se9ao 2, foram validadas pelas equa96es de cointegra9ao. Estas 

equa96es mostraram que o sal do da balan9a comercial tende a aumen- 

tar quando o nfvel de atividade na economia domestica e reduzido e 

quando a renda mundial esta se expandindo. Os testes de cointegra9ao 

tambem sugeriram que uma redu9ao no poder de compra dos salarios 

(pelo menos quando medido em termos de uma cesta de bens impor- 

tados) e/ou uma desvaloriza9ao real da moeda nacional tendem a in- 

duzir um aumento do saldo comercial no longo prazo. 

4. Os coeficientes de longo prazo, derivados das equa96es de cointe- 

gra9ao, sugerem que a renda domestica pode crescer no longo prazo a 

uma taxa aproximadamente duas vezes maior que a taxa de cres- 

cimento da renda mundial sem afetar o saldo comercial a pre90S cor- 

rentes. Uma taxa de crescimento da renda domestica acima daquele 
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limite requereria aumentos na rela^ao cambio/salario e/ou uma desva- 

loriza^o real, caso se pretendesse manter o saldo comercial constante. 

5. Diferentes versoes de um modelo de corregao de erro foram esti- 

madas, visando descrever a dinamica de curto prazo da balar^a comer- 

cial. Estes testes indicaram que mudan^as nos rnveis das rendas 

domestica e mundial e desvios em rela^ao ao equilfbrio de longo prazo 

observados em penodos anteriores sao as principals for^as determi- 

nando a dinamica de curto prazo da balan9a comercial brasileira. 

6. Em uma das versoes do modelo de corre9ao de erro, as varia96es do 

agio do mercado paralelo tambem apresentaram um coeficiente signi- 

ficativo com sinal negative, indicando que um aumento naquele agio 

tende a levar a uma deteriora9ao da balan9a comercial. 

TABELA 1 

TESTES DE RAlZES UNITARIAS 

Hip6tese nula: Variavel zt ^ 1(1) 

Penodo de estimagao: 1977.1/1989.4 

Vari^vel nH Estatistica Q Estatistica 

de Ljung-Box^"^ DF ou ADF 

IB 0 17.53 -1.3184 

RIB 0 17.02 -1.5380 

Yd 2 13.78 -0.2874 

Yw 8 8.67 1.1897 

REXRATE 1 21.83 -1.3646 

EXW 2 17.51 -1.7574 

Notas: (*) n 6 o mimcro mhiimo dc tennos' dc aunicnto (valorcs defasados da varidvel 
dcpcndcntc) que foi ncccssario adicionar cqua^ao dc tcstc dc inodo a sc obtcr rcsfduos 
nifdos brancos. 
^ ^ Os valorcs da cstadstica Q dc Ljung-Box rcportados aciina rcfcrcin-sc tk scric dc 
rcsfduos das cqua^Scs dos tcstcs DF c ADF (cqua^ocs (4) c (5)). 
Valorcs crfticos da cstatfstica Q dc Ljung-Box (22 g.l.): 

Nfvcl dc 5%: 33.9244. 
Nfvcl dc 10%: 30.8133 

Valorcs crfticos da cstatfstica ADF: 
Nfvcl dc 1%: -3.5598 
Nfvcl dc 5%:-2.9178 
Nfvcl dc 10%: -2.5964 

Fontcs: vcrapcndicc. 
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TABELA 2 

TESTES DE RAlZES UNITARIAS 

Hipotese nula: Variavel zt e 1(2) 

Penodo de estimagao: 1977.1/1989.4 

Variavel Estatlstica Q Estati'st'ca 

de Ljung-Box^ DF ou ADF 

TB 1 12.15 -6.1414 
RTB 0 16.92 -5.9710 

Yd 1 15.08 -5.9106 

Yw 1 27.14 -3.0709 
7 11.34 -5.2886 

REXRATE 0 25.25 -5.1460 
EXW 1 18.73 -3.0103 

"TTT 
n c o numcro nunimo dc tcrmos de nunicnco (vnlorcs dcfasndos da variavcl dependence) 

cjuc foi ncccssario adicionar ^ cqua^ao de tcstc dc inodo a sc obtcr rcsiduos nndos brancos. 
^ ^ Os vaiorcs da cstadstica Q dc Ljung-Box rcportados aqui rcfcrcni-sc A s6ric dc rcsiduos 
das cqua^ocs dos tcstcs DF c ADF (cqua^Scs (4) e (5) ap6s primciras difercn9as scrcm 
tomadas cm ambos os lados das cqua^ocs). 
Vaiorcs crfticos da cstadstica Q dc Ljung-Box (22 g.l.)* 

Nfvcl dc 5%: 33.9244 
Nivcl dc 10%: 30.8133 

Vaiorcs crfticos da cstatfstica ADF: 
Nfvcl dcl%:-3.5598 
Nfvcl dc 5%: -2.9178 
Nfvcl dc 10%: -2.5964 

Notas: 

Fontcs: vcrapcndicc. 

TABELA 3 

EQUAgOES DE GOINTEGRAgAO 

Penodo de estimagao: 1977.1/1989.4 

Variavcl Dcpcndentc 

Variavcis TB RTB 

Explanatorias Equa^ao I Equa^ao II Equa^o III Equa^ao IV 

EXW 2.7707701 4.8575741 
REXRATE 3.2650388 9.2635601 
Yd -21.938522 -24.051505 -30.679071 -33.576080 
Yw 40.236174 46.612190 55.620307 66.406494 
Constance -2172.6790 -2641.0609 -3148.2236 -4345.0634 
R2 ajustado 0.890719 0.855632 0.850081 0.855125 
D-W 0.994062 0.788142 0.699934 0.724735 
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TABELA 4 

TESTES DE COINTEGRAQAO 

Penodo de estimagao: 1977.1/1989.4 

 Estatistica ADF  

Numero de Temnos de Aumento (n)^ 

0 1 4 

Equagao I 

IB, EXW, Yd, Yw -4.4049" -4.9828" -3.6743 

Equagao II 

IB, REXRATE, Yd, Yw -3.8168 -4.3301" -3.0111 

Equagao III 

RIB, EXW, Yd, Yw -3.2586 -3.6007 -2.9682 

Equagao IV 

RIB, REXRATE, Yd, Yw -3.2921 -4.0714* -3.3591 

Notas: (1) a liip6tcsc nula de nao-cointcgra^ao nao foi rejcitada pclos tcstcs quando o valor dc n 
foi fixado cm 2 ou 3. 
• iiipotcsc nula rejcitada ao nfvcl dc significancia dc 10%. 
#* hipdtcsc nula rejcitada ao invel dc signiricancia dc 5%. 
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TABELA 5 

MODELO DE GORREQAO DE ERRO: EQUAgAO I - 

GRITfiRIOEFP 

Penodo de estima^ao: 1977.2/1989.4 

CTB = 0.8867368 0.6648163 RES (-1) 0.3958930 CTB (-1) 

(0.0650653) (-4.8550827)* (3.7658077)* 

+ 2.9404017 CEXW 3.7987688 CEXW (-1) 4.0478251 CEXW (-2) 

(2.4039686)* (-2.9641638)* (-3.4418844)* 

4.5083273 CEXW (-3) 20.356008 CYd + 0.0142604 CAGIO 

(3:2715724)* (-4.8766114)* (0.5039082) 

+ 0.0132871 CAGIO(-1) 0.0255106 CAGIO (-2) 

(0.4132750) (-0.5773349) 

0.1152676 CAGIO (-3) 0.1067587 CAGIO (-4) 

(-2.1426978)* (1.8478382) 

30.067909 CYw 

(2.0763095) 

Notas: A Ictra C dcnota quc as variavcis cntraram na equa^ao na fonna dc primciras difcrcngas; o 
sfinbolo * indica quc o valor absoluto da cstatistica t entrc parentcscs esta acima do valor 
critico para o nivel dc significancia de 5% (tcstcdc duas caudas). 

Estatisticas Basicas 

N0 observa^oes (T) = 51 N0 de parametros (k) = 14 

R2 ajustado = 0.690010 EFP =3709.175 

Testes de Diagnostico 

LM(1136) = 0.43248 LM(4133)= 1.05346 LM(8129) = 0.73088 

(0.5150) (0.3949) (0.6635) 

Q(21) = 17.57 ARCH(1.49) = 0.24983 W(26) = 20.7694 

(0.6759) (0.6195) (0.7538) 

N(2) = 2.443458 RESET(3)34) = 2.38595 

(0.294720) (0.0847) 

Nota: * Os numcros entrc parcnteses correspondem aos niveis marginais dc significancia das 
rcspectivas cstatisticas dc teste. 
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TABELA 6 

MODELO DE CORREgAO DE ERRO: 

EQUAgAO II - GRITIiRIO EFP 

Periodo de estima9ao: 1977.2/1989.4 

CTB = - 6.8446858 0.5388564 RES (-1) ♦ 0.3307642 CTB(-1) 
(-0.3514768) (-3.8854396)* (2.3353065)* 

19.511082 CYd 4.3770956 CYd (-1) 10.420829 CYd (-2) 
(-3.6972490)* (-0.7124790) (1.9032441) 

+ 34.621675 CYw + 1.7425362 CREXRATE 2.2322544 CREXRATE (-1) 

(1.9198970) (0.8208069) (-0.9560628) 

2.5595403 CREXRATE (-2) + 4.6463350 CREXRATE (-3) 

(-1.1520017) (2.0599583)* 

0.0004760 CAGIO + 0.0286297 CAGIO (-1) 

(-0.0125878) (0.6884647) 

0.0082577 CAGIO (-2) 0.1629129 CAGIO (-3) 

(0.1618416) (-2.6234621)* 

Nota: A Ictra C dcnota que as varhlvcis cntraram na equa^ao na forma dc primciras difcrcn^as; o 
smibolo * indica quc o valor absoluto da cstatistica c cntrc pnr£ntcscs csta acima do valor 
crftico para o nfvcl dc significancia dc 5% (tcstc dc duas caudas). 

Estatisticas B^sicas 

N0 observances (T) = 51 N® de parSmetros (k) = 15 

R2 ajustado = 0.550802 EFP =5457.564 

Testes de DiagnCstico* 

LM(1,35) = 0.39351 LM(4,32) = 0.67691 1.1^1(8.28) = 0.77666 

(0.5345) (0.6130) (0.6264) 

Q(21)= 13.76 ARCH(1.49) = 0.06041 W(28)=0.89509 

(0.8797) (0.8069) (0.6137) 

N(2) = 2.177589 RESET(3133) = 2.30638 

(0.336622) (0.0931) 

Nota: * Os mimcros cntrc parenteses corrcspondcin aos nivcis niargiiiais dc significancia das 
rcspcctivas cstatiscicas dc tcstc. 
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TABELA 7 

MODELO DE CORREgAO DE ERRO: EQUAgAO I 

Penodo de estimagao: 1977.2/1989.4 

Variavel Soma de Coeficientes 

Criterio 

EFP 

Procedimento 

LSE 

RES (-1) 

Z CTB 

Z CEXVV 

Z GYd 

Z CYw 

Z CAGIO 

-0.6648163 -0.6128542 

(23.5718) (24.7931) 

[0.0000] [0.0000] 

0.3958930 0.4238395 

(14.1813) (19.6705) 

[0.0002] [0.0000] 

-0.3978649 0.3735460 

(0.03000) (0.02911) 

[0.8625] [0.8645] 

-20.356008 -30.512873 

(23.7813) (32.9793) 

[0.0000] [0.0000] 

30.067909 70.255639 

(4.31196) (9.22955) 

[0.0379] [0.0024] 

-0.0064720 -0.1278074 

(0.00393) (10.1823) 

[0.9500] [0.0014] 

Notn: Os nunieros entre parenteses sao estati'sticas chi-quadrado testando a hipotese nula de que 
a respcctiva soma de coeficientes nao c significativamentc diferente de zero; os nunieros 
entre colclietes sao os mveis niarginais de significancia das estatisticas chi-quadrado. 
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TABELA 8 

MODELO DE GORREgAO DE ERRO: EQUAgAO II 

Perfodo de estimagao; 1977.2/1989.4 

Variavcl Soma de Coeficientes 

Critdrio EFP 

•0.5388564 

(15.0966) 

[0.0001] 

0.3307642 

(5.45366) 

[0.0195] 

1.5970765 

(0.13280) 

[0.7155] 

13.467349 

(2.58259) 

[0.1080] 

34.621675 

(3.68600) 

[0.0549] 

0.1265015 

(1.51837) 

[0.2179]  

Nota: Os numcros cntrc parcntcscs sao cstadsticas chi-quadrado tcstando a hipotcsc nula dc quc 
a rcspectiva soma dc cocficicntcs nao c significativamcntc difcrcntc dc zero; os numcros 
cntrc colchctcs sao os nivcis marginals dc significancia das cstatisticas chi-quadrado. 
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Apendice 

SERIES TEMPORAIS UTILIZADAS 

DEFINigAO E FONTES 

Variavel Defmigao Fontes 

Agio "Agio Mercado Paralelo CE-FGV, BD 

do Dolar 

EXW+ Taxa Cambio Real/ CE-FGV, IFS-IMF, 

Salario Real FIESP 

REXRATE+ Taxa Cambio Real CE-FGV, IFS-IMF 

(paridade cruzeiro/dolar) 

RTB+ Balanga Comercial a CE-FGV, BC 

Pre^os Constances 

TB Balanga Comercial a CE-FGV 

Pregos Correntes 

Yd PIB Real Brasil Contador e Santos 

Filho (1987), FIBGE 

Yw PIB Real OCDE OCDE 

Notas: Todas as variavcis cntraram nos testes sob a forma de indices (ano base: 1980 = 100). 
+ estimativa do autor bascada em dados obtidos nas fontes indicadas. 
BC = Banco Central do Brasil. 
BD = Brasil em dados. 
CE-FGV = Conjuntura Economica-Funda^ao Gctulio Vargas. 
FIBGE = Fundagao Instituto Brasileiro de Geografia e Estadstica. 
FIESP = Federagao das Industrias do Estado de Sao Paulo. 
IFS-FMI = International Financial Statistics - Fundo Monetario Intcrnacional. 
OCDE - Organiza^ao para a Coopera^ao c Descnvolvimcnto Economico. 

(Recebido em novembro de 1992. Aceito para publicagao em julho de 1993). 
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