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Resumo

Este trabalho apresenta novas especificações econométricas para as ex-
portações brasileiras no período 1995-2009 utilizando dados das Contas
Trimestrais e permitindo não linearidades. No vetor de cointegração, há
evidências de uma mudança de nível, mas as elasticidades não mudaram
significativamente. A elasticidade-renda permaneceu próxima à unidade
e o multiplicador da taxa de câmbio real se mostrou pequeno. Na dinâ-
mica de curto prazo, a renda mundial exerce influência não desprezível e
o impacto da taxa de câmbio é não significante. Estima-se que a correção
dos desequilíbrios ocorre dentro de três trimestres. Afora isso, destacamos
que modelos selecionados exibiram bom desempenho na projeção fora da
amostra.

Abstract

This paper presents new econometric specifications for the Brazilian
exports in the period 1995-2009 using data from the Quarterly Accounts
and allowing for nonlinearities. In the cointegrating vector, there is evi-
dence of a level shift, but the elasticities have not changed significantly.
The income-elasticity remained close to the unity, and the real exchange
rate multiplier was small. In the short-run dynamics, the world income
exerts a nonnegligible influence, and the exchange rate is not significant.
We estimate the correction of disequilibria occurs within three quarters.
In addition, we underscore selected models exhibited a good performance
in the out-of-sample one-step-ahead forecast.
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1 Introdução

O objetivo central deste trabalho é estimar uma função para as exportações
brasileiras permitindo formas distintas de não linearidades. Afora isso, uma
contribuição deste artigo reside na utilização de dados das Contas Nacionais
Trimestrais, haja vista que a maior parte dos trabalhos em econometria apli-
cada ao setor externo tem sido direcionada para a estimação de especificações
desagregadas. Os modelos foram estimados de 1995 ao segundo trimestre
de 2009. As especificações selecionadas foram avaliadas na projeção fora da
amostra até do segundo trimestre de 2010, considerando que existe um inte-
resse crescente na construção de cenários condicionais no atual contexto das
contas externas.

As análises sobre o cenário externo e a política macroeconômica brasileira
evidenciam a existência de fases distintas durante o período amostral. De um
lado, é bastante razoável imaginar que tais mudanças tenham influenciado
a dinâmica das exportações agregadas brasileiras. Com a intensificação do
comércio mundial a partir de 2001, nota-se que houve uma aceleração das
exportações brasileiras e uma mudança gradual na composição da pauta, com
notável crescimento de produtos básicos (na classificação por fator agregado)
e dos bens de consumo não duráveis, bem como dematérias primas e produtos
intermediários (na agregação por categorias de uso). Mas, de outro, não parece
claro se a relação entre as exportações agregadas e seus determinantes básicos
foi alterada e, ademais, qual teria sido a natureza dessa mudança. As técnicas
adotadas neste trabalho buscam identificar a presença demudanças no padrão
de comovimento das séries e na dinâmica que envolve as exportações e suas
principais covariáveis.

Um ponto importante diz respeito aos dados. Foram utilizados dados de
exportações totais de bens e serviços das Contas Trimestrais, o que representa
uma inovação do trabalho porque a literatura empírica tem se voltado prin-
cipalmente para a estimação de especificações desagregadas. Para ter uma
correta dimensão dessa contribuição, cabe mencionar o interesse, tanto na
academia quanto no governo, de se projetar os dados de exportações como
um todo em um cenário de desaceleração no comércio mundial. Diante disso,
ressaltamos que este trabalho traz, após uma exaustiva investigação economé-
trica, especificações empíricas para as exportações brasileiras que: i) lançam
luz sobre o impacto das mudanças ocorridas durante o período amostral sobre
o agregado; ii) dão uma ideia tão precisa quanto possível das ordens de mag-
nitude das elasticidades de longo prazo relevantes; iii) procuram caracterizar
a dinânica de curto prazo, i.e. ao longo dos trimestres, o que envolve a corre-
ção dos desequilíbrios na direção da solução de longo prazo; e iv) seleciona
modelos com bom desempenho na projeção fora da amostra. É importante
mencionar que uma extensão desta pesquisa envolve a investigação das possí-
veis desagregações, o que deve esclarecer algumas das questões levantadas ao
longo deste trabalho.

O artigo está estruturado em cinco seções, além desta introdução. Na se-
ção 2 é feita uma breve resenha da literatura econométrica acerca das expor-
tações agregadas no Brasil. A metodologia é apresentada na seção 3. Uma
breve discussão dos dados utilizados é realizada na seção 3.3. Na seção 4 são
reportados os resultados das estimações e projeções. A seção seguinte conclui.
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2 Revisão da Literatura

A literatura econométrica acerca dos determinantes das exportações para a
economia brasileira é ampla e variada, cobrindo aspectos micro e macroeconô-
micos, análise setorial e de competitividade e estimativas de forma agregada
e desagregada. Em face dos propósitos deste texto, discutimos sucintamente
os trabalhos que estimam as exportações de maneira agregada.

É importante notar que existe mais de uma maneira de se estimar uma
função para as exportações. Isso é crucial porque cada tipo de aproximação
envolve um conjunto de pressupostos alternativos. A primeira consiste em
estimar uma equação de oferta, partindo da hipótese de “país pequeno” que
implica que as exportações do país são incapazes de influenciar o nível de pre-
ços internacional, i.e. demanda externa por exportações infinitamente preço-
elástica. A equação de oferta envolve medidas para a taxa de câmbio real,
para o custo dos insumos e/ou fatores de produção, utilização da capacidade
e produto potencial. A segunda é voltada para a estimação de uma função de
demanda por exportações, supondo elasticidade-preço finita e oferta perfei-
tamente elástica. É razoável supor elasticidade-preço finita se o país detém
parcela significativa das exportações mundiais ou se existe diferenciação de
produtos. Uma oferta perfeitamente elástica pode ser racionalizada com refe-
rência à existência de capacidade ociosa na indústria ou uma função de pro-
dução que exibe retornos constantes ou crescentes de escala. A estimação de
uma equação de demanda é tipicamente feita com base em medidas para o
preço relativo e para a renda mundial (Cavalcanti & Ribeiro 1998).

A estimação de equações de oferta ou demanda por meio de modelos unie-
quacionais é, no caso das exportações brasileiras agregadas, pouco consensual
porque em geral não parece claro se as hipóteses de identificação são satis-
feitas durante todo o período amostral. Uma alternativa é estimar as duas
equações de forma conjunta, supondo elasticidades-preço finitas em um sis-
tema em que preços e quantidades são determinados de maneira simultânea.
Mas, aparentemente, a estratégia de estimação que se tornou mais difundida
na literatura foi a de se combinar, em uma única equação, variáveis que apa-
recem em equações de oferta e demanda, ou seja, partir para a estimação de
uma forma reduzida. Destaca-se que a seleção das variáveis depende princi-
palmente do grau de agregação adotado, daí a importância de se analisar os
principais trabalhos com foco parecido.

Castro & Cavalcanti (1997) estimaram uma equação para as exportações,
em US$ deflacionados pelo índice de preços no atacado (IPA) dos Estados Uni-
dos (EUA), como uma função da taxa de câmbio real (taxa de câmbio nomi-
nal multiplicada pelo índice de incentivos às exportações e pelo IPA dos EUA
dividido pelo IPA doméstico), da renda mundial (importações mundiais em
valor real) e do nível de atividade doméstica (taxa de utilização da capacidade
produtiva total, medida pela razão entre o PIB realizado e o potencial). O re-
corte temporal utilizado foi de 1955 a 1995 e as estimações foram realizadas
com dados anuais. A análise de cointegração pelo método de Johansen (1988),
partindo de um modelo de vetores autorregressivos (VAR), sugeriu a existên-
cia de um vetor, cuja elasticidade, normalizada pelas exportações, foi de 0,61
para a taxa de câmbio e de 0,93 para as importações mundiais. Testes de exo-
geneidade fraca indicaram não ser preciso modelar os processos marginais e,
ademais, as elasticidades mudaram muito pouco no modelo restrito.

Para avaliar a relação entre as variáveis no curto prazo foi estimado um
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modelo de correção de erros (ECM). A taxa de câmbio não foi significante, de
modo que o resultado final reportado excluiu esta variável. A elasticidade com
relação à renda mundial foi estimada em 0,65 e a velocidade de ajustamento
em 0,39. Por fim, Castro e Cavalcanti realizaram algumas simulações para o
período 1996-2000 sob três cenários distintos, correspondentes a diferentes
hipóteses de crescimento do PIB e da taxa de câmbio real. O modelo apresen-
tou bom desempenho na projeção das exportações para o ano de 1996 e para o
acumulado em quatro períodos. Os erros se situaram, respectivamente, entre
-1,1 e 1,3% e 2,1 e 3,3%.

Em Cavalcanti & Ribeiro (1998), novamente é estimada uma relação de
cointegração e um ECM, agora com dados mensais entre 1977 e 1996. Adi-
cionalmente, também foram testadas especificações autorregressivas de defa-
sagens distribuídas (ADL). Todavia, estes procedimentos econométricos não
apresentaram resultados significantes ou de acordo com a expectativa teórica.
Segundo os autores, “a dificuldade de obter uma especificação adequada para
as exportações totais está, evidentemente, associada à tentativa de proporci-
onar uma única representação para a evolução de um agregado econômico
composto por setores que [...] apresentam comportamentos bastante diferen-
ciados” (Cavalcanti & Ribeiro 1998, p. 28). Foram estimadas formas reduzidas
na desagregação por fator agregado. Além de índices de preços e quantum,
das vendas domésticas em US$, das importações dos países industrializados
e das importações dos países industrializados em valor real, foram também
considerados o índice da produção da indústria geral, o PIB, um índice de
produto potencial e de utilização da capacidade produtiva.

Em Cavalcanti & Frischtak (2001) também são apresentadas estimativas
das exportações para a economia brasileira por meio de dois modelos, ambos
para dados trimestrais coletados junto à Fundação Centro de Estudos do Co-
mércio Exterior (Funcex). Um modelo autorregressivo integrado de médias
móveis (ARIMA), estimado com dados das exportações para o período com-
preendido entre os primeiros trimestres de 1980 e 2001, resultou num erro de
2,8% para o ano de 2001 e de 1,2% no triênio 2001-03. Adicionalmente, os
autores estimaram as relações de longo prazo entre as exportações e as variá-
veis explicativas do modelo, quais sejam, taxa de câmbio real (utilizando-se o
IPA), importações mundiais e capacidade produtiva instalada (extraída pela
aplicação do filtro Hodrick-Prescott às séries de produção física da indústria),
para o período que vai do primeiro trimestre de 1980 ao quarto trimestre de
2000. A presença de quebras estruturais foi avaliada pelo método de Gregory
& Hansen (1996), mas não foram encontradas evidências neste sentido. As
elasticidades encontradas foram 0,61 para o câmbio real, 1,01 para as impor-
tações mundiais e 0,73 para a capacidade produtiva. Já no que concerne às
projeções, foi adotado um modelo ADL que resultou em erros de projeção
para 2001, 2002 e 2003 de 3,8%, 9,4% e -2,6%, respectivamente.

Reis et al. (1999), Cavalcanti (2000) e Cavalcanti et al. (2002) apresentam
estimativas de modelos macroeconômicos para a economia brasileira que con-
têm um bloco de setor externo. Apesar de serem estimadas apenas as equações
de exportações desagregadas, é importante destacar a aderência das projeções
do total exportado apresentadas por Cavalcanti et al. (2002) obtidas por meio
da soma das exportações por fator agregado. O erro de projeção para o se-
gundo trimestre de 2002 foi de apenas -2,1% e o erro acumulado em quatro
períodos atingiu -14,5%. Do ponto de vista metodológico, cumpre destacar
que estes trabalhos utilizaram cointegração e ECM’s, em que as exportações
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desagregadas foram estimadas como função da taxa de crescimento das im-
portações mundiais, da taxa de câmbio real (ajustada por um índice de subsí-
dio às exportações) e da utilização da capacidade doméstica, além de diversas
dummies.

Em Muinhos & Alves (2003) é estimada uma função para as exportações
para o período que vai do primeiro trimestre de 1988 até o segundo trimestre
de 2001. O quantum de exportações foi regredido contra um componente
autorregressivo, as importações mundiais, a taxa de câmbio real defasada em
um período e o índice de preços das exportações, além de dummies sazonais e
uma dummy para o terceiro trimestre de 1991. As elasticidades encontradas
para a taxa de câmbio e para a renda mundial se mostraram significantes e
iguais a 0,14 e 0,45, respectivamente.

Por fim, vale destacar a contribuição de Portugal (1993), ainda que neste
caso o autor tenha utilizado a série de exportações industriais e não as expor-
tações totais. Este trabalho também difere dos demais por estimar tanto a
função de demanda como a função de oferta de exportações em um arcabouço
de modelos de correção de erros. Porém, é importante sua apresentação, uma
vez que, mesmo sendo o trabalho mais antigo desta breve resenha, o autor
enfatiza a relevância de se considerar a possibilidade de mudanças paramétri-
cas nas equações de exportações brasileiras. Os modelos são estimados com
dados anuais, para o período de 1950 a 1988, e trimestrais, no período com-
preendido pelo primeiro trimestre de 1975 e o último de 1988.

Primeiramente, Portugal estimou ECM’s com coeficientes fixos para as
equações de exportações industriais brasileiras. Os resultados sugeriram um
rápido processo de ajustamento, dado o elevado coeficiente do termo de cor-
reção de erro. Para tratar da possibilidade de mudança paramétrica, o autor
utilizou técnicas de parâmetros variáveis através de estimações por filtro de
Kalman. Os resultados desta técnica, no entanto, não produziram coeficientes
variáveis, o que levou o autor a investigar mais profundamente a questão por
meio de técnicas bayesianas e de switching regressions. Em geral, os resulta-
dos dessas três técnicas distintas sugeriram que, na verdade, houve pequena
variação nos coeficientes das equações de exportações industriais no período
analisado.

3 Metodologia

Com o objetivo de estimar uma forma reduzida para as exportações, partiu-
se da hipótese de que existe uma relação de equilíbrio (possivelmente sujeita
a mudanças de regimes) entre o valor das exportações agregadas brasileiras,
a renda mundial e a taxa de câmbio real.1 Essa hipótese é empiricamente
testável e permite, ademais, obter estimativas para as elasticidades relevantes.
O que é crucial notar é que o pressuposto de estabilidade paramétrica pode

1As regressões foram também estimadas incluindo medidas para o nível de utilização da
capacidade na indústria (medido pela Confederação Nacional da Indústria - CNI) e na economia
como um todo (extraído através do filtro Hodrick-Prescott). Essas variáveis aparecem tipicamente
em equações de oferta, assim como em algumas formas reduzidas, porque as exportações podem
representar uma alternativa à demanda interna para evitar aumentos na capacidade ociosa. A
parte tendencial do PIB (também extraída via filtro Hodrick-Prescott), usada em alguns trabalhos
como uma medida de trajetória da capacidade produtiva, foi também considerada inicialmente.
Aparentemente, essas variáveis não foram importantes para explicar as exportações brasileiras
agregadas no período. Por isso, optamos por reportar os resultados sem esses controles adicionais.
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não ser satisfeito diante, por exemplo, de mudanças na pauta exportadora, na
legislação, no regime de política cambial e na própria metodologia das séries.

Dito de outra forma, é possível que determinada relação de equilíbrio e a
própria dinâmica de curto prazo sejam válidas durante determinado período e
então ocorra uma mudança. Outra possibilidade é a de que exista alternância
entre regimes. Esta idéia está estreitamente relacionada com a possibilidade
de existência de equilíbrios múltiplos. No limite encontra-se a situação em
que os coeficientes mudam o tempo todo. Nesse sentido, foram então con-
siderados três métodos de estimação que admitem formas distintas de não
linearidades, sempre partindo da teoria sobre cointegração em modelos unie-
quacionais. A seguir, apresenta-se uma breve revisão dos métodos utilizados
neste trabalho.

3.1 Cointegração, ECM e quebra estrutural

Se uma variável xt precisa ser diferenciada d vezes para se tornar estacionária,
então é dita integrada de ordem d e a notação xt ∼ I(d) é empregada. Se
existe uma combinação linear entre variáveis I(d) que seja I(d − b) para b >
0, então essas séries são cointegradas de ordem d,b. Formalmente, se xt =
(x1t ,x2t , . . . ,xnt)′ com x1t , . . . ,xnt I(d) e β ′xt = β1x1t + β2x2t + βnxnt ∼ I(d − b),
então xt ∼ CI(d,b).

A literatura sobre cointegração se desenvolveu a partir dos trabalhos de
Granger (1981) e Engle & Granger (1987), evoluindo na direção de modelos
com quebras estruturais e outras formas de não linearidades.

Para tornar a exposição mais concreta, suponha que o logaritmo natural do
volume de exportações (lnX), da renda mundial (lnYw) e da taxa de câmbio
real (lnTCR) sejam I(1) e que existe uma relação estável de longo prazo entre
essas variáveis tal que zt = (lnXt , lnY

w
t , lnTCRt)

′ ∼ CI(1,1).2

Nesse caso, normalizando o vetor de cointegração pelo peso de lnX e su-
pondo que existe apenas uma relação de longo prazo com a constante sendo o
único componente determinista nessa equação, então:

lnXt = α0 +α1 lnY
w
t +α2 lnTCRt + ǫt (1)

onde ǫt ∼ I(0) representa os desvios com relação ao equilíbrio, a constante α0
representa o nível da função e as inclinações α1 e α2 são, respectivamente, as
elasticidades de longo prazo das exportações com relação à renda mundial e à
taxa de câmbio.3

2Com n variáveis, é possível que existam até n − 1 vetores de cointegração. É possível tes-
tar para a presença de mais de um vetor e estimá-los por máxima verossimilhança, conforme
Johansen (1988) e Johansen & Juselius (1990). Contudo, os testes de Johansen (traço e autovalor
máximo) são válidos sob a hipótese de que o VAR de partida é congruente. Como destacado mais
adiante, essa condição não é satisfeita para o caso em análise. Ver nota 23.

3A interpretação desses coeficientes como elasticidades precisa ser feita com cautela. Em
sistemas cointegrados não existe a usual dicotomia entre variáveis endógenas e exógenas, de modo
que, em princípio, não seria possível interpretar os coeficientes como elasticidades no vetor de
longo prazo. Isso porque o experimento de se promover uma variação exógena em uma variável,
i.e. permitir alteração em uma variável condicionada a manter as outras fixas, não está bem
definido nessas condições. Mas Johansen (2005) mostra que um exercício parecido pode ser feito
ao utilizar a dicotomia entre valores correntes e de longo prazo, em vez de variáveis endógenas e
exógenas. O contrafactual pode ser realizado quando a relação de cointegração é identificada, e os
coeficientes do vetor podem ser interpretados como elasticidades de longo prazo. Agradecemos a
um parecerista anônimo desta revista por ter levantado este ponto.
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Segundo o teorema da representação de Granger, um vetor de variáveis
I(1) admite uma representação na forma de um ECM se, e somente se, for
cointegrado. Sob a hipótese de exogeneidade fraca das demais variáveis expli-
cativas,4 é possível estimar e realizar inferência no seguinte modelo uniequa-
cional:

∆ lnXt = δ0 +
p−1∑

i=1

δ1i∆ lnXt−i +
p−1∑

j=1

δ2j∆ lnYwt−j +
p−1∑

k=1

δ3k∆ lnTCRt−k

−λX(lnXt−1 −α0 −α1 lnY
w
t −α2 lnTCRt) +υt (2)

em que os δ’s são os coeficientes de impacto ou elasticidades de curto prazo,
λX > 0 é a velocidade de ajustamento de lnX com relação à solução de longo
prazo e υt ∼ i.i.d.(0,σ

2
υ ).

O procedimento em dois passos proposto por Engle &Granger (1987) pode
então ser utilizado para se estimar separadamente a relação de longo prazo
e a dinâmica de curto prazo. No primeiro estágio, o vetor de cointegração
em (1) é estimado por mínimos quadrados ordinários (MQO). Em seguida,
aplica-se o teste Dickey-Fuller aumentado (ADF) para checar a hipótese nula
de raiz unitária nos resíduos, i.e. de que as variáveis não cointegram.5,6Caso se
rejeite esta hipótese, esses resíduos podem então ser utilizados como o termo
de desequilíbrio no segundo estágio que consiste na estimação do ECM em (2)
por MQO.7

Importante notar que até o momento supomos que a relação de cointegra-
ção é invariante no tempo. Gregory & Hansen (1996) desenvolveram uma
maneira para lidar com uma quebra estrutural no vetor de cointegração em
data desconhecida. Seja TB = γT a data da quebra e defina a seguinte variável
dummy:

ϕty =


0 se t ≤ γT

1 se t > γT
(3)

Posto que a mudança na relação de longo prazo pode assumir diferentes
formas, três especificações são consideradas. Primeiro, permite-se uma mu-
dança de nível:

lnXt = µ1 +µ2ϕty +α1 lnY
w
t +α2 lnTCRt + ǫt (4)

4Essa hipótese requer que todo ajuste na direção da solução de longo prazo seja realizado
por meio de mudanças em lnX. Dito de outra forma, exige que as velocidades de ajustamento
de lnYw(λYw) e de lnTCR(λTCR) sejam nulas, i.e. λYw = λTCR = 0 e λX > 0. Essa hipótese é
empiricamente testável no modelo VECM, mas exige que o modelo esteja bem especificado sob a
hipótese nula.

5A especificação mais simples (sem termos determinista) do teste ADF é considerada. Além
do ajuste para o tamanho da amostra, os valores críticos precisam levar em conta a minimização
da variância devido à estimação MQO no primeiro estágio.

6O estimador MQO com variáveis cointegradas é superconsistente, no sentido de que a
convergência ocorre mais rapidamente do que em regressões com variáveis estacionárias Stock
(1987).

7Não obstante pareça razoável admitir um efeito contemporâneo de ∆ lnYw e ∆ lnTCR em
∆ lnX, a utilização de regressores predeterminados busca superar o problema de endogeneidade
para se atingir identificação. Na prática, os termos contemporâneos são introduzidos na regressão
com o objetivo de melhorar o desempenho preditivo do modelo.
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Dessa forma, o intercepto muda de µ1 para µ1 + µ2 a partir de TB. Segundo, é
introduzido um controle para tendência determinista:

lnXt = µ1 +µ2ϕty +θt +α1 lnY
w
t +α2 lnTCRt + ǫt (5)

Terceiro, possíveis mudanças nas inclinações são consideradas:

lnXt = µ1+µ2ϕty+η1 lnY
w
t +η2ϕty lnY

w
t +ψ1 lnTCRt+ψ2ϕty lnTCRt+ǫt (6)

Além da mudança no nível, a partir de TB as inclinações η1 e ψ1 mudam para
η1 + η2 e ψ1 +ψ2, respectivamente. Em todos os casos, o teste segue a mesma
lógica do método Engle-Granger.

A diferença reside no procedimento de estimação da data da quebra que
consiste em selecionar o γ que fornece a menor estatística do teste, de forma
a maximizar a chance de se rejeitar a hipótese nula de que as variáveis não
cointegram. Na verdade, a distribuição da estatística do teste também muda
de forma a considerar esse algoritmo de seleção. Essa abordagem é muito pa-
recida com aquela aplicada em testes de raiz unitária com quebra endógena.
De todo modo, basta testar a estacionariedade de ǫt utilizando os valores crí-
ticos tabelados pelos autores. Caso se rejeite a hipótese nula, é possível então
estimar o vetor de cointegração por MQO impondo as quebras na data identi-
ficada no teste.

3.2 Alternância entre regimes Markovianos

A forma como a não linearidade foi abordada acima pode ser generalizada
para se admitir alternância nos parâmetros e não apenas uma mudança de
uma vez por todas, i.e. do tipo once and for all. Isso foi realizado com re-
ferência à contribuição seminal de Hamilton (1989) e os desenvolvimentos
subseqüentes que resultaram na metodologia de regressões Markov-Switching
(MS).

A família de modelos MS possui dois componentes cruciais devido à sua
natureza duplamente estocástica. O primeiro, representativo dos dados, cor-
responde ao mecanismo gerador de dados condicional que é, por hipótese,
gaussiano. O segundo, por outro lado, é um processo não observável que in-
dica o estado da natureza. Postula-se uma cadeia de Markov como o processo
que governa a evolução dos regimes.8

Como esse trabalho é voltado para aplicações com base na teoria da cointe-
gração, a exposição foi realizada considerando o modelo MS autorregressivo
de ordem p com posto r de cointegração e M regimes ou MSCI(M,r)-VAR(p)
na terminologia de Krolzig (1997, cap. 13), também conhecido como MS(M)-
VECM(p-1).

Com referência às variáveis consideradas nesse trabalho, a forma mais ge-
ral para esse modelo é a seguinte:

∆ lnXt =δ0(st) +
p−1∑

i=1

δ1i (st)∆ lnXt−i+

p−1∑

j=1

δ2j (st)∆ lnYwt−j +
p−1∑

k=1

δ3k(st)∆ lnTCRt−k

−λX(st)(lnXt−1 −α0(st)−α1(st) lnY
w
t −α2(st) lnTCRt) +υt

(7)

8Para uma exposição introdutória sobre modelos MS, ver Krolzig (1998).
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em que υt ∼ i.i.d.(0,σ2
υ (st)) e st ∈ {1, . . . ,M}.

Esse modelo irrestrito é classificado como MSIAH(M)-VECM(p-1), sendo
que I, A e H indicam, respectivamente, que o intercepto, as inclinações e a
matriz de covariância dependem do estado da natureza st . Além disso, é pre-
ciso também definir um processo gerador para os regimes, de tal modo que
seja possível inferir sobre a evolução da variável não observável por meio dos
dados.

Em modelos MS, a evolução da variável st obedece uma cadeia de Markov
homogênea com tempo e estados discretos:

Pr(st = j |st−1 = i, st−2 = k, . . .) = Pr(st = j |st−1 = i) = pij ,
M∑

j=1

pij = 1 para todo i, j ∈ {1, . . . ,M}
(8)

Importante notar que a condição de homogeneidade assegura que os pij ’s
são invariantes no tempo. Com M regimes, há MxM probabilidades e é útil
reuni-las em uma matriz de transição P, tal que:

P =




p11 p12 · · · p1M
p21 p22 · · · p2M
...

...
. . .

...
pM1 pM2 · · · pMM




(9)

Admite-se, ademais, que a cadeia de Markov seja ergódica e irredutível. A
condição de ergodicidade garante que existe uma distribuição de probabili-
dade estacionária ou incondicional para os regimes. Já a irredutibilidade sig-
nifica que o vetor de probabilidades incondicionais é estritamente positivo.9

A estimação de modelos MS envolve uma dificuldade importante devido
à necessidade de se estimar os parâmetros do processo gerador de dados con-
dicional e as probabilidades de transição da cadeia de Markov de maneira
conjunta, sendo que os regimes são não observáveis. A estimação se dá pelo
método da máxima verossimilhança (MV), mas a função de verossimilhança
adquire uma natureza recursiva porque a inferência ótima em t depende da in-
ferência ótima em t −1. Nessas condições, a mesma não pode ser maximizada
pelos procedimentos usuais.

Em geral, utiliza-se o algoritmo EM juntamente com o filtro BLHK.10Esse
algoritmo corresponde a uma técnica de estimação iterativa por MV. O pro-
cesso é iniciado com um valor arbitrário para o vetor de parâmetros. Cada
iteração do algoritmo EM envolve uma passagem pelo filtro BLHK, seguida
da atualização das condições de primeira ordem e das estimativas dos parâ-

9Uma cadeia de Markov é ergódica se a matriz de transição P possui um autovalor unitário e
os demais se encontram dentro do círculo unitário. Para maiores detalhes sobre esses conceitos,
ver Hamilton (1994, cap. 22).

10EM é uma sigla para Expectation Maximization. Cada rodada do processo iterativo envolve
um passo de “expectativas” e outro de “maximização” com o auxílio do filtro e suavizador BLHK,
assim denominado devido às importantes contribuições de Baum, Lindgren, Hamilton e Kim para
o seu desenvolvimento. Para uma descrição detalhada desse processo, ver Krolzig (1997, cap. 5 e
6).
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metros, o que produz um incremento na função de verossimilhança. Esse
processo é repetido até que se atinja convergência.11

Com relação especificamente ao modelo MS-VECM, Krolzig (1997, p.311)
ressalta que os coeficientes da dinâmica de curto prazo e a velocidade de ajus-
tamento em (7) podem ser estimados de forma análoga a regressões MS esta-
cionárias. As implicações de mudanças na relação de cointegração, por outro
lado, não parecem claras.

Com isso, duas estratégias de estimação foram consideradas. Primeiro, re-
portamos resultados do vetor de cointegração permitindo mudança de regime.
Segundo, estimamos o modelo MS-VECM pelo procedimento em dois estágios
utilizando os resíduos da estimação por MQO da relação de longo prazo.

Uma última questão relevante é o procedimento empregado para a seleção
de modelos. A determinação do número de regimes e de quais coeficientes
podem mudar entre estados da natureza é não trivial. Testes para a deter-
minação do número de regimes possuem distribuição assintótica não normal
devido à presença de parâmetros nuisance sob a hipótese nula (Krolzig 1997,
p. 144-47). Com isso, em geral considera-se um número pequeno de estados
da natureza (em geral, 2 ou 3). Importante notar que o número de parâmetros
a serem estimados cresce de forma quadrática com o número de regimes.

Isso posto, resta esclarecer como se dá a escolha dos parâmetros que po-
dem estar sujeitos a não linearidades. Krolzig (1997, cap.7) propõe uma estra-
tégia bottom-up para a seleção de modelos, em que inicialmente se restringe os
efeitos de alternância de regimes a um número limitado de parâmetros e então
testa-se esse modelo contra especificações mais gerais. Contudo, para seleci-
onar especificações para o vetor de longo prazo, seguimos Morais & Portugal
(2005) ao utilizar critérios de informação, dado que são amplamente aceitos
como forma de seleção entre modelos não aninhados.12 Para a dinâmica de
curto prazo, a seleção dos modelos foi realizada com base no desempenho na
projeção fora da amostra.

3.3 Parâmetros variáveis em modelos de espaço-estado

Os modelos lineares e de cointegração com quebra e por MS apresentados
acima podem ser considerados como sendo versões restritas de uma especifi-
cação mais geral. Nesse sentido, apresentamos também resultados de especi-
ficações para a relação de cointegração com parâmetros variáveis estimadas
conforme a modelagem estrutural ou de espaço-estado.13

Essa abordagem se desenvolveu principalmente a partir de Harvey (1989).
Embora inicialmente tenha sido aplicada apenas à modelagem univariada de
processos estacionários, mais recentemente as aplicações para o caso multiva-
riado com séries cointegradas têm aumentado.

11A função de densidade de probabilidade não possui ummáximo global. Ver Hamilton (1994,
p. 689). Em geral, a convergência se dá na direção de um máximo local razoável. Krolzig (1997,
p. 126) destaca que, nessas condições, é importante realizar estimações partindo de valores inici-
ais alternativos.

12Morais & Portugal (2005), ao estimarem modelos MS-VECM’s para as importações brasilei-
ras, estimam inicialmente modelos mais gerais (com 3 regimes e todos os parâmetros variando)
e então testam essas especificações contra modelos mais restritos (com 2 regimes e número mais
limitado de parâmetros sujeitos a não linearidades).

13Importante notar que virtualmente todas as especificações econométricas admitem uma re-
presentação na forma de um modelo de espaço-estado restrito.
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No caso da relação de longo prazo para as exportações, a especificaçãomais
geral assume a seguinte forma:

lnXt = α0,t +α1,t lnY
w
t +α2,t lnTCRt +χ1,t + ǫt ∼ n.i.d(0,σ

2
ǫ ) (10)

onde ǫt é o componente irregular e χt é a sazonalidade.
A sazonalidade pode ser tratada de forma estocástica e, no caso de dados

trimestrais, evolui conforme as seguintes relações:

ǫ1,t+1 = −ǫ1,t − ǫ2,t − ǫ3,t +̟t∼ n.i.d(0,̟
2
ǫ )

ǫ2,t+1 = ǫ1,t
ǫ3,t+1 = ǫ2,t

(11)

em que as perturbações ̟t permitem que a sazonalidade mude no tempo.
Todos os demais parâmetros foram indexados por t com o objetivo de se

ressaltar que também podem não ser tempo-invariantes. A definição do me-
canismo gerador dos dados fica então completa ao se definir como o nível e as
elasticidades evoluem:

α0,t+1 = α0,t + ξt ,∼ n.i.d(0,ξ
2
ǫ )

α1,t+1 = α1,t + ζt ,∼ n.i.d(0,ζ
2
ǫ )

α2,t+1 = α2,t + ςt ,∼ n.i.d(0,ς
2
ǫ )

(12)

Como fica claro nas equações acima, esses parâmetros são modelados como
passeios aleatórios. Importante ressaltar que se pressupõe que o componente
irregular (ǫt), as perturbações da sazonalidade (ω), do nível (ξt), e das inclina-
ções (ζt e ςt) são serialmente e mutuamente independentes.

Neste método, a estimação se dá porMV com o auxílio do Filtro de Kalman.
O procedimento é semelhante àquele utilizado na maximização da função de
verossimilhança em modelos MS.14

A estratégia de estimação consistiu em partir de ummodelo geral na forma
de (10) e realizar análises de diagnóstico para checar principalmente norma-
lidade, independência e homocedasticidade dos termos estocásticos. Modelos
mais parcimoniosos foram então estimados conforme as variâncias dos parâ-
metros pareceram ou não diferir de zero, sendo que critérios de informação
foram também utilizados para se comparar os modelos. Destaca-se que o de-
sempenho dos modelos na projeção fora da amostra foi também avaliado.

4 Descrição e análise preliminar dos dados

A análise empírica foi realizada com base em dados trimestrais para o pe-
ríodo compreendido entre o primeiro trimestre de 1995 e o segundo de 2010,
totalizando 62 observações. No entanto, as regressões foram estimadas com
a amostra truncada no segundo trimestre de 2009 porque um dos objetivos
deste trabalho é identificar modelos de projeção para as exportações agrega-
das brasileiras.

Além de uma medida para as “exportações brasileiras”, foram considera-
das as variáveis “renda do resto do mundo” e “taxa de câmbio real”. O quadro
1 apresenta uma descrição sumária dos dados.

14Para maiores detalhes, ver Commandeur & Koopman (2007, p. 84-89).
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Quadro 1: Descrição e fonte dos dados

Variável Sigla Medida Unidade Descrição Fonte Tabela-
Código

Exportações brasileiras X Exportações
de bens e
serviços não
fatores FOB.

R$ milhões
encadeados a
preços de
1995, em
logaritmo
natural.

- IBGE/SCN,
Contas
Trimestrais
ref. 2000.

Tabela 9

Renda do resto do mundo Yw Importações
mundiais,
CIF.

US$ bilhões
americanos a
preços
constantes
de 1995, em
logaritmo
natural.

US$ bilhões
correntes
deflacionado
pelo índice
de valor
unitário das
importações
mundiais em
US$.

FMI/IFS. Códigos
00175DZF e
00171DZF

Taxa de câmbio TCR Taxa de
câmbio real
com relação
ao dólar
americano.

R$/US$, em
logaritmo
natural.

Média
trimestral
das taxas de
câmbio
nominal de
compra e
venda
multiplicada
pela razão
dos IPA’s dos
EUA e Brasil.

BCB (taxa de
câmbio
nominal) e
FMI/IFS
(IPA’s).

Códigos
3697 e 3698
para as taxas
de câmbio e
11163ZF e
22363ZF
para os IPA’s

Como medida do volume das exportações foram utilizados dados das “ex-
portações de bens e serviços não fatores free on board (FOB)” em milhões de
reais encadeados a preços de 1995 da nova série (referência 2000) das Con-
tas Nacionais Trimestrais, divulgadas pelo Instituto Brasileiro de Geografia e
Estatística (IBGE). A utilização dos dados das Contas Nacionais é entendida
como sendo uma contribuição importante deste trabalho. Em geral, são utili-
zados dados da Secretaria de Comércio Exterior do Ministério de Desenvolvi-
mento, Indústria e Comércio Exterior (Secex/MDIC) obtidos da Funcex ou do
Banco Central do Brasil (BCB), que são, na verdade, as fontes primárias dos
dados do IBGE.15Não existe, entretanto, correspondência clara entre as Con-
tas Trimestrais e as fontes primárias porque o IBGE submete os dados a um
critério de “crítica” com o objetivo de se expurgar o efeito de observações atípi-
cas e devido ainda ao procedimento de benchmark aplicado para consolidação
com os dados anuais.16

15Os dados das exportações brasileiras de mercadorias, apurados e publicados pela Secex, são
divulgados com periodicidade mínima semanal e agrupados por fator agregado, categoria de uso
e de acordo com a Classificação Uniforme para o Comércio Internacional (CUCI). Adicionalmente,
é possível obter os dados das exportações por principais produtos, países de destino e empresas
exportadoras. Vale destacar, por fim, que a Funcex, com base nos dados da Secex, agrupa as
exportações brasileiras de acordo com algumas tipologias, das quais destacamos intensidade tec-
nológica e dinamismo do comércio mundial dos produtos, além de gerar índices de preços e
quantum. Já os dados sobre exportações de serviços são apurados e divulgados pela Divisão de
Balanço de Pagamentos do Departamento Econômico do Banco Central (Dibap-Depec/BCB).

16O IBGE obtém mensalmente os dados de exportações de mercadorias junto à Secex/MDIC
em valores (dólares) e quantidade (quilogramas). Os dados de exportações de serviços são forne-
cidos pela Dibap-Depec/BCB. O valor unitário (razão entre o valor em dólares e o peso em quilo-
gramas) é utilizado como medida de preço. O cálculo da variação de preços é realizado segundo
a formulação de Paasche. A variação em volume é determinada implicitamente. O critério de
“crítica” é então aplicado aos valores unitários por produto e agrupamento (pela Nomenclatura
Comum do Mercosul ou a classificação nível 110 do Sistema de Contas Nacionais). Em moeda na-
cional, o valor trimestral é obtido convertendo o valor mensal pela taxa de câmbio média mensal
da média de compra e venda (IBGE 2008, p. 20-21 e 23).



Estimativas da Função Exportações Brasileiras Agregadas 179

Como proxy para a renda do resto domundo, foi utilizado o “volume de im-
portações mundiais” definido como sendo o valor das importações mundiais
em bilhões de dólares correntes deflacionado pelo valor unitário das importa-
ções mundiais em termos do dólar a preços de 1995. Ambas as séries são di-
vulgadas pelo Fundo Monetário Internacional na base de dados International
Financial Statistics (FMI/IFS). Amedida de taxa de câmbio utilizada foi a “taxa
de câmbio real com relação ao dólar”. Essa série foi construída multiplicando-
se a taxa de câmbio nominal média trimestral (divulgada BCB) pela razão
entre os IPA’s dos Estados Unidos e do Brasil (disponíveis em FMI/IFS).

A transformação logarítmica foi realizada nessas três séries com o obje-
tivo de se estabilizar as variâncias e torná-las estacionárias no segundo mo-
mento de suas distribuições. Isso possibilita, ademais, interpretar as inclina-
ções como sendo elasticidades. Como foram utilizadas técnicas não lineares
de econometria de séries temporais, isso não necessariamente acarreta a im-
posição de elasticidades constantes, tal como no caso linear.

Diante do marcado padrão sazonal observado para as exportações brasilei-
ras e para a proxy da renda do resto do mundo, optou-se por dessazonalizá-las
pelo procedimento X12.17 A Figura 1 apresenta a evolução das séries utiliza-
das neste trabalho.

1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009
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9.50
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10.00

10.25

10.50

lnX_sa

1994 1996 1998 2000 2002 2004 2006 2008 2010
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7.2

7.4
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8.0

8.2

lnYw_sa

1995 1997 1999 2001 2003 2005 2007 2009
-0.50

-0.25

0.00

0.25

0.50

lnTCR_sa

Figura 1: Trajetória das séries, 1995:1-2010:2

A inspeção visual das séries permite identificar algumas de suas caracterís-
ticas básicas. A possibilidade de quebras estruturais se apresenta com maior
clareza nas séries das exportações brasileiras e das importações mundiais, no-
tadamente em 2001. A série da taxa de câmbio apresenta alguns picos com ob-
servações aberrantes, em que se destacam aquelas observadas em 1999, 2001
e 2003. Importante notar ainda que todas séries foram, de alguma maneira,
impactadas pela crise em 2008/09.

Testes para a presença de raiz unitária foram realizados, pressupondo no
máximo uma raiz sobre ou fora do círculo unitário. Devido às características
específicas de cada série, diferentes testes foram utilizados. A tabela 1 apre-
senta esses resultados, em que se procurou tornar claro o comportamento das
séries sugerido pelas hipóteses nula e alternativa.18

17Não trabalhamos com integração ou cointegração sazonal neste trabalho. As séries sem
ajuste sazonal somente são utilizadas em modelos de espaço-estado que modelam diretamente
o termo de sazonalidade (ver seção 5).

18Os testes ADF e DF-GLS foram realizados no software E-views versão 6.0. Os testes Zivot-
Andrews e Lee-Strazicich foram realizados no Software WinRats versão 7.0 por meio dos proce-
dimentos zivot.src e lsunit.src disponíveis em http://www.estima.com.

http://www.estima.com
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Pelo teste ADF não foi possível rejeitar a hipótese nula de raiz unitária em
nenhum dos casos. Em seguida, considerou-se o teste DF-GLS proposto por
Elliott et al. (1996), que apresenta ganhos de poder na presença de termos
deterministas no processo gerador.19 As conclusões, no entanto, não muda-
ram. O próximo passo consistiu em se considerar a possibilidades de quebras
estruturais.

O teste de Zivot & Andrew (1992) foi realizado permitindo quebra endó-
gena no nível e na inclinação da função tendência conforme o modelo C de
Perron (1989). Nesse caso, também não foi possível rejeitar que as séries evo-
luem conforme passeios aleatórios. Em seguida, foi realizado o teste de Lee &
Strazicich (2003) que permite duas quebras sob as hipóteses nula e alternativa.
Por esse teste, conclui-se que as séries das exportações e da renda mundial são
estacionárias, sendo que as quebras pareceram significantes na regressão do
teste.20

A não unanimidade entre os resultados dos testes de raiz unitária com que-
bra para a série de exportações e renda mundial coloca em dúvida a validade
das análises baseadas em técnicas de cointegração, dado que testes do tipo
Engle-Granger tendem a rejeitar a hipótese nula de não cointegração mais ve-
zes do que o indicado pelo nível de significância selecionado quando as séries
são estacionárias.

Importante notar, contudo, que a estimação de relações de cointegração
com séries “quase integradas” é bem estabelecida na literatura, dado que sé-
ries persistentes que revertem à média podem gerar regressões espúrias. O
principal problema prático reside na correção da estatística do teste de coin-
tegração para dar conta da incerteza com relação à raiz característica do pro-
cesso gerador da variável dependente (Beechey et al. 2009, Hajalmarsson &
Österholm 2007). Porque desconhecemos uma maneira bem resolvida de li-
dar com tal incerteza na presença de quebras nas séries individualmente e
possivelmente no vetor de longo prazo, os testes de cointegração foram inter-
pretados supondo que as séries são integradas.

5 Resultados e Análises

Essa seção apresenta especificações econométricas para as exportações agrega-
das que envolvem estimativas para as elasticidades de longo prazo e a dinâ-
mica de curto prazo. A melhor aproximação para a relação de cointegração
foi investigada por meio de modelos lineares e regressões estáticas com al-
ternância entre regimes e parâmetros variáveis. A dinâmica de curto prazo
foi analisada por meio de ECM’s lineares e através de modelos dinâmicos de
alternância de regime, denominados MS-VECM’s. Em todas as regressões, o
recorte temporal foi de 1995 até o segundo trimestre de 2009. Ao final desta
seção apresentamos algumas notas com relação à projeção fora da amostra
com base em modelos selecionados.

19Agradecemos a um parecerista anônimo a sugestão de se introduzir o teste DF-GLS à análise
da ordem de integração das séries.

20Note-se que os testes de Zivot-Andrews e Lee-Strazicich não se aplicam no caso da série
da taxa de câmbio porque essa variável não exibe uma trajetória decididamente crescente ou
decrescente.
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5.1 Caracterização da relação de longo prazo

Os testes de cointegração de Engle-Granger e Gregory-Hansen indicaram que
existe uma relação de equilíbrio de longo prazo entre as exportações brasi-
leiras, a renda do resto do mundo e a taxa de câmbio real.21Não foi possível
rejeitar a hipótese nula apenas na especificação do teste Engle-Granger com
tendência determinista. A Tabela 2 mostra os resultados dos testes de cointe-
gração e os vetores estimados conforme cada especificação.22,23

A especificação linear de Engle-Granger, indicada por EG, sugere que as
exportações agregadas são pouco sensíveis à taxa de câmbio no longo prazo,
respondendo principalmente às variações na renda mundial. As elasticidades
foram estimadas em 0,01 e 1,19, respectivamente. Esse resultado se manteve
nas especificações Gregory-Hansen com quebra de nível com e sem tendência,
denominadas GH-C e GH-C/T. As elasticidades foram, respectivamente, de
0,01 e 0,05 com relação à taxa de câmbio. Ambas as especificações indicam
uma elasticidade-renda menor com uma mudança de nível positiva em 2002,
quando houve uma intensificação nas relações comerciais. No modelo GH-C,
a data da quebra foi estimada para o segundo trimestre e a elasticidade-renda
foi de 0,98. Segundo o modelo GH-C/T, a quebra teria ocorrido no quarto
trimestre, sendo a elasticidade-renda de 0,92.

Tabela 2: Elasticidades de longo prazo por MQO

Variável
EG GH-C GH-C/T GH-FB

Equação (1) Equação (4) Equação (5) Equação (6)
Coef. Estat. t Coef. Estat. t Coef. Estat. t Coef. Estat. t

Constante 0,84 3,30 2,39 6,47 2,80 2,74 4,66 4,71
Du99q2 _ _ _ _ _ _ −7,45 −5,92
Du02q2 _ _ 0,14 5,11 _ _ _ _
Du02q4 _ _ _ _ 0,15 5,41 _ _
Tendência _ _ _ _ 0,00 0,33 _ _
lnYw_sa 1,19 35,59 0,98 19,66 0,92 6,45 0,67 4,93
Du99q2× lnYw_sa _ _ _ _ _ _ 0,99 5,89
lnTCR 0,01 0,20 0,01 0,20 0,05 1,46 −0,02 −0,13
Du99q2× lnTCR _ _ _ _ _ _ 0,38 2,08

Estatística do teste −3,68 * −5,59 *** −5,58 *** −5,75 **

R2 ajustado 0,96 0,97 0,98 0,98
Durbin-Watson 0,78 1,43 1,42 1,45

Fonte: Elaboração dos autores
* Rejeita H0 a 10%, ∗∗Rejeita H0 a 5% e ∗∗∗ Rejeita H0 a 1%

Os resultados do modelo denominado GH-FB, commudança na constante
e nas inclinações, sugerem uma mudança nas elasticidades no segundo tri-
mestre de 1999, logo após a mudança no regime cambial, quando também

21Os testes Engle-Granger e Gregory-Hansen foram realizados no software WinRats 7.0
por meio dos procedimentos egtest.src, gregoryhansen.src e mackinnoncv.src disponíveis em
http://www.estima.com.

22Reportamos as estatísticas-t na Tabela 2, mas ressaltamos que a distribuição assintótica dos
coeficientes apenas segue uma distribuição normal em casos especiais porque os erros-padrão
não são consistentes. Ver Enders (2010, p. 425-27).

23Note que pressupomos que existe apenas um vetor de longo prazo e que a renda do resto
do mundo e a taxa de câmbio são variáveis fracamente exógenas. O próximo passo consistiu em
uma tentativa de se testar para a presença de mais de um vetor de cointegração e checar se a
hipótese de exogeneidade fraca das variáveis explicativas é satisfeita. Contudo, o VAR de partida
pareceu claramente não congruente com os dados, com sinais de autocorrelação, não normalidade
e heterocedasticidade, além de instabilidade. Esses resultados podem ser disponibilizados pelos
autores, mediante solicitação.

http://www.estima.com
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teria ocorrido uma mudança negativa no nível da relação de longo prazo. A
elasticidade-renda teria passado de 0,67 para 1,66, enquanto a elasticidade
com relação à taxa de câmbio teria saído de algo em torno de 0 para 0,36.

Não é possível afirmar, de saída, qual a melhor representação para a rela-
ção de longo prazo.24Para checar se há não linearidades na relação de longo
prazo e quais as suas principais propriedades, foram estimadas regressões es-
táticas com alternância entre regimes e modelos de espaço-estado com parâ-
metros variáveis.25

As regressões Markov-Switching foram estimadas com 2 e 3 regimes per-
mitindo alternância apenas no intercepto (MSI), no intercepto e na variância
(MSIH), no intercepto e nos regressores estocásticos (MSIA) e no intercepto,
na variância e nos regressores estocásticos (MSIAH).26 Os modelos foram es-
timados também com tendência determinista, mas destaca-se que tais especi-
ficações tiveram desempenho muito ruim na projeção fora da amostra e, por
isso, foram descartadas.

A Tabela 3 mostra os resultados das regressões MS estáticas para as espe-
cificações MSIA(2) e MSIH(3), selecionados como sendo os melhores modelos
pelos critérios de Schwarz e Akaike, respectivamente. Além das estimativas
para os coeficientes e desvios-padrão, foram apresentados alguns testes de di-
agnóstico nos modelos. Entre estes, cumpre destacar que sempre foi possível
rejeitar linearidade. Esse resultado se manteve para todas as especificações
estimadas, indicando fortemente a presença de não linearidade nos dados.

A elasticidade-renda se situou sempre próxima de 1,0 e a elasticidade com
relação à taxa de câmbio se manteve próxima de 0, tanto no modelo MSIH(3)
quanto nos dois regimes da especificaçãoMSIA(2). O nível da função se situou
no mesmo patamar indicado pelas regressões Gregory-Hansen com quebra na
constante e elasticidades fixas. Com relação à datação dos regimes, destaca-se
sempre a ocorrência de um regime persistente a partir do terceiro trimestre
de 2002.

Segundo a especificação MSIA(2), o nível e a elasticidade das exportações
com relação à taxa de câmbio teriam tido uma pequena redução, enquanto
a elasticidade-renda foi ligeiramente maior mas ainda muito próxima de 1,0.
Este regime (regime 1) se estende até o final do período amostral no segundo
trimestre de 2009, sendo a probabilidade de transição na direção do outro
estado da natureza (regime 0) muito baixa, cerca de 0,03. É crucial destacar
que este modelo aparentemente não tem muita semelhança com a estimativa
MQO com mudança nas inclinações, seja no tocante à data predita para a
mudança paramétrica ou à magnitude para as elasticidades e o próprio nível
da relação de longo prazo.

24Em particular, não é possível concluir que houve quebra na relação de longo prazo. O teste
de cointegração com quebra não constitui evidência com relação à existência ou não de mudança
de regime, posto que a hipótese alternativa contém como caso especial uma relação de cointegra-
ção invariante. Com isso, a data da quebra é identificável somente se não se rejeita a hipótese
nula pelo procedimento de Engle-Granger, conforme destacam Gregory & Hansen (1996, p. 177).
Avaliar a significância das dummies como sendo evidência de cointegração não é prudente, dado
que é possível fazer inferência no vetor de cointegração apenas em casos especiais.

25As regressões MS e de espaço-estado foram estimadas através dos pacotes PcGive 13.0 e
STAMP 8.2 no software Oxmetrics 6.01, respectivamente.

26Alguns modelos não convergem através do procedimento EM. Nesses casos, foi preciso utili-
zar a função “programação quadrática seqüencial factível” (SQPF) após algumas iterações iniciais
via EM.
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No modelo MSIH(3), o regime persistente a partir de 2002 (regime 2) é
caracterizado pelo nível mais elevado para a relação de longo prazo e uma va-
riância um pouco menor comparada com a que foi estimada para o regime de
menor nível (regime 0) e de maior ocorrência antes da mudança no terceiro
trimestre de 2002. A partir de então, a alternância se dá entre um regime de
nível intermediário e variância mínima (regime 1) e o regime de nível mais
elevado e volatilidade superior (regime 2), que teria sido interrompido breve-
mente no segundo trimestre de 2006 e então se estendido até o final de 2007,
voltando a ocorrer somente no último trimestre do período amostral. Os ní-
veis nos dois regimes são bastante parecidos, de modo que a alternância entre
estes estados da natureza parece ter sido predita principalmente devido a mu-
danças na volatilidade.

A seguir apresentamos os resultados das estimações referentes aos mode-
los de espaço-estado, também conhecidos como estruturais. Esta metodologia
permite tratar todos os parâmetros como variáveis no tempo, sendo possível
inclusive modelar a sazonalidade das séries como estocástica ou fixa. A tabela
4 mostra os resultados das especificações selecionadas tanto com o uso de sé-
ries dessazonalizadas quanto com as séries originais (e, portanto, modelando
diretamente a sazonalidade).

Como se pode observar, um resultado importante que se infere do uso
dessa metodologia é que a dessazonalização das séries não parece ter alterado
significativamente os resultados, uma vez que os parâmetros obtidos são se-
melhantes independentemente da maneira como se trata a questão da sazona-
lidade.27

Os resultados das estimações de espaço-estado sugerem que a maior parte
da alteração paramétrica da função exportações no período ocorre no nível da
função, cuja magnitude é muito parecida com aquelas obtidas com os modelos
de alternância de regime e de cointegração com quebra. Todos os modelos em
que se utilizou a opção de identificação automática de outliers e/ou mudanças
na constante indicaram ao menos uma alteração no nível da equação a partir
de 2002. Além disso, no que concerne às elasticidades, os resultados pare-
cem corroborar as ordens de grandeza obtidas anteriormente. A elasticidade-
renda se manteve muito próxima a 1,0 e o coeficiente da taxa de câmbio foi
sempre muito pequeno e não significante em todos os modelos.

Assim, destacamos existirem fortes evidências de que ocorreu uma mu-
dança de nível positiva na relação de longo prazo entre as exportações agre-
gadas, a renda mundial e a taxa de câmbio real, possivelmente influenciada
pela maior intensidade nas relações comerciais a partir de 2002. Aparente-
mente, não houve mudança significante na magnitude das elasticidades. A
introdução de um termo de tendência determinista também não parece ser
apropriado com base nas análises realizadas, sendo que isso implicaria ade-
mais tendência quadrática nos dados. Destarte, a melhor representação para
a relação de equilíbrio entre as variáveis consideradas parece ser o vetor de
cointegração de Gregory-Hansen com uma quebra na constante no segundo
trimestre de 2002. Contudo, para investigar a dinâmica de curto prazo, não
descartamos a especificação mais simples, ou seja, o modelo Engle-Granger.

27Este fenômeno também foi verificado nos demais modelos estimados e não reportados. A
única exceção se refere no modelo com nível, sazonalidade e elasticidades estocásticos e sem o
termo de tendência, no qual a elasticidade com relação à taxa de câmbio sem ajuste sazonal foi
de 0,01 contra 1,07 com o ajuste.
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5.2 Estimações para a dinâmica de curto prazo

O passo seguinte consistiu então na estimação de representações para a di-
nâmica de curto prazo com base nas relações de cointegração selecionadas,
partindo do mesmo recorte temporal usado nas estimações das relações de
longo prazo. Mais adiante, as projeções das regressões estáticas e dos modelos
dinâmicos, realizadas para o período do terceiro trimestre de 2009 ao segundo
trimestre de 2010, são confrontadas.

A estratégia de estimação envolveu o procedimento do geral para o par-
ticular, partindo de no máximo quatro defasagens de cada regressor e para
os termos de dinâmica, i.e. da variável dependente defasada. Esse procedi-
mento forneceu dois modelos (ECM_EG1 e ECM_GH1), um para cada vetor
de cointegração. Essas especificações, no entanto, não apresentaram bom de-
sempenho na projeção fora da amostra. Depois de várias experimentações,
concluímos que a representação de curto prazo que melhor projeta as exporta-
ções agregadas, como veremos adiante, é uma regressão pela origem e apenas
com a diferença da renda mundial defasada (ECM_EG2 e ECM_GH2).

Tabela 5: Dinâmica de curto prazo ECM’s por MQO

Variável
ECM_EG1 ECM_EG2 ECM_GH1 ECM_GH2

Coef. p-valor Coef. p-valor Coef. p-valor Coef. p-valor

Constante 0,00 0,88 _ _ 0,00 0,95 _ _
∆ lnYw_sat 1,29 0,00 _ _ 1,19 0,00 _ _
∆ lnYw_sat−1 _ _ 0,61 0,04 _ _ 0,58 0,03
∆ lnTCRt−1 0,12 0,28 _ _ 0,10 0,31 _ _
Deseqt−1 −0,38 0,00 −0,36 0,01 −0,68 0,00 −0,68 0,00

R2 ajustado 0,33 NA 0,52 NA
Breusch-Godfrey 0,85 0,44 2,47 0,09 3,40 0,04 1,39 0,26
White 0,78 0,63 5,14 0,00 0,48 0,88 1,89 0,11
ARCH 0,87 0,42 0,18 0,84 0,53 0,59 0,28 0,76
Ramsey RESET 0,02 0,89 6,41 0,01 2,14 0,15 6,86 0,01
Jarque-Bera 9,59 0,01 5,21 0,07 7,76 0,02 3,88 0,14
Fonte: Elaboração dos autores.

* Rejeita H0 a 10%, ∗∗Rejeita H0 a 5% e ∗∗∗ Rejeita H0 a 1%.
a Os testes Breusch-Godfrey e ARCH foram realizados com duas defasagens.
bO teste de White contém termos cruzados.
cNas regressões pela origem, o R2 ajustado não se aplica (NA).

Esses resultados foram reportados na Tabela 5. As quatro especificações
mostram que a dinâmica de curto prazo é simples e que a taxa de crescimento
de equilíbrio das exportações agregadas (a constante nessas regressões) é nula.
Nota-se, ademais, que a correção dos desequilíbrios na direção da solução de
longo prazo ocorre em cerca de cinco trimestres quando o vetor de cointegra-
ção subjacente é linear, posto que as velocidades de ajustamento se situaram
em torno de 0,38 e 0,36. Para o vetor de longo prazo com quebra de nível no
segundo trimestre de 2002, as velocidades de ajustamento foram estimadas
em aproximadamente 0,69, indicando que a correção dos desequilíbrios se dá
em aproximadamente três trimestres.

Os resultados sugerem também que o impacto da taxa de câmbio no curto
prazo é sempre pequeno e virtualmente não significante, assim como nas espe-
cificações estáticas. Nos modelos ECM_EG1 e ECM_GH1, a propensão de im-
pacto da renda mundial foi estimada em 1,29 e 1,19, respectivamente. Dado
que as elasticidades de longo prazo foram estimadas, respectivamente, em
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1,19 e 0,98 - sendo, portanto, menores -, isso sugere uma dinâmica do tipo
overshooting diante de choques na renda mundial. Mas, esse resultado não
se mantém nas especificações ECM_EG2 e ECM_GH2, em que a elasticidade-
renda de curto prazo pareceu bem menor, da ordem de 0,61 e 0,58, respecti-
vamente.

Com relação aos testes de diagnóstico, destacamos existirem sinais de pelo
menos algum tipo de erro de especificação em todas as regressões. Com isso,
pareceu apropriado permitir não linearidades nas relações de curto prazo, por
meio de especificações do tipo MS-VECM’s. O primeiro passo da estratégia
de estimação consistiu, nesse caso, em se definir o número de defasagens a
serem incluídas na dinâmica de curto prazo. Em algumas experimentações,
constatou-se que os modelos com valores contemporâneos dos regressores e
uma defasagem de cada variável conciliam um bom ajuste dentro da amostra
com uma projeção razoável.28Em seguida, foram estimadas diferentes especi-
ficações, alterando a forma da não linearidade. Os modelos selecionados com
base no desempenho na projeção fora da amostra, a ser discutida mais adiante,
foram reportados na Tabela 6.

A especificação utilizada para o vetor de cointegração linear foi a MSIH(2),
com alternância na constante e na variância, mas com dois regimes bastante
persistentes. O regime 0 apresenta uma taxa de crescimento de equilíbrio ne-
gativa, em torno de -2%. Para este estado da natureza, a datação estimada co-
bre dois períodos, do início de 1996 ao segundo trimestre de 2002 e do quarto
trimestre de 2006 ao segundo trimestre de 2009. O regime 1, por outro lado,
exibe taxa de crescimento positiva de cerca de 4% e maior volatilidade. Além
do terceiro e quarto trimestre de 1995, estima-se a ocorrência deste regime
para o período do terceiro trimestre de 2002 ao terceiro trimestre de 2006.
Com relação às elasticidades de curto prazo, destaca-se que os resultados em
grande medida confirmam a análise com base nos modelos lineares. Ou seja,
o impacto da taxa de câmbio é aparentemente pequeno e não significante, en-
quanto a propensão de impacto da renda mundial supera a sua elasticidade
de longo prazo. Uma diferença com relação ao ECM linear com base nos mes-
mos desequilíbrios diz respeito à velocidade de ajustamento. A estimativa de
0,6 sugere que a correção dos desequilíbrios de curto prazo se dá em aproxi-
madamente três trimestres.

Para a relação de cointegração com uma quebra no segundo trimestre de
2002, a especificação selecionada foi a MSIAH(3), com todos os parâmetros
alternando entre três regimes. Os regimes 0 e 1 são muito intermitentes, com
duração média de 1,2 e 1,3 trimestres, respectivamente. O modelo é, ademais,
instável no regime 0, com velocidade de ajustamento superior à unidade. O
modelo pareceu, no entanto, estável sob os regimes 1 e 2. As velocidades de
ajustamento são ainda particularmente elevadas - tendo sido estimadas em
0,81 e 0,87, respectivamente -, mas a correção se dá ainda entre dois e três
trimestres.

No regime 1, a taxa de crescimento de equilíbrio foi estimada em 0,3% e
o impacto da renda mundial em dois trimestres é praticamente igual à sua
elasticidade de longo prazo. A taxa de câmbio, por sua vez, apresentou sinal
negativo, conforme sugerido pela curva J. No regime 2, por outro lado, a taxa

28Com mais de uma defasagem, os modelos se tornam sobreparametrizados e as projeções
erram muito. Quando não usamos defasagens, o ajuste fica bastante prejudicado e as projeções
também não apresentam bom desempenho.
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de crescimento de equilíbrio é de 6%. Este estado da natureza apresenta, ade-
mais, a maior volatilidade. Todos os regressores pareceram não significantes,
exclusive a taxa de câmbio com elasticidade de curto prazo de 0,44, sugerindo
um oveshooting das exportações diante de desvalorizações cambiais. Estima-se
que este estado da natureza tenha ocorrido entre o quarto trimestre de 2003 e
o terceiro trimestre de 2007.

Destacamos, por fim, que o ajuste dentro da amostra torna-se mais acu-
rado ao permitir-se alternância paramétrica. No entanto, esse não é um bom
critério para se avaliar a adequação do modelo, posto que a melhora no ajuste
promovida tem como contraparte a perda de graus de liberdade, i.e. o modelo
torna-se menos parcimonioso. Modelos sobreparametrizados em geral apre-
sentam bom ajuste dentro da amostra, mas tendem a projetar mal devido a
um fenômeno conhecido em econometria como overfitting. Na seção seguinte,
confrontamos os principais modelos estimados com base no desempenho na
projeção fora da amostra.

5.3 Projeção fora da amostra

Foram realizadas projeções fora da amostra durante quatro trimestres, i.e. do
terceiro trimestre de 2009 ao segundo trimestre de 2010. Essas projeções está-
ticas são do tipo “um passo à frente”, ou seja, os valores observados atualizam
a equação a cada nova projeção. Além do erro percentual em cada trimestre,
utilizamos três métricas para avaliar essas projeções. O erro percentual ab-
soluto médio (MAPE) pune igualmente erros acima e abaixo do realizado. O
erro quadrado médio (MSE), assim como a sua raiz quadrada (RMSE), atribui
maior peso a erros de projeção maiores. Reportamos também a decomposição
usual do MSE em viés, variância e covariância. A proporção de viés mos-
tra o quanto a média da projeção diverge da média da série no horizonte de
previsão. A proporção da variância mostra o quanto a variação da projeção
difere da variação na série. Isso permite avaliar o percentual relativo a erros
não sistemáticos de previsão, que aparecem na proporção da covariância. O
coeficiente de Theil, também conhecido como “U de Theil”, compara o desem-
penho de cada especificação com a previsão naïve, i.e. com a de um passeio
aleatório.29

A Tabela 7 compara as projeções dentro da classe de modelos que retra-
tam a dinâmica de curto prazo. Não reportamos as projeções do ECM_EG1 e
ECM_GH1, pois, além do MSE ser muito grande, a proporção de viés é muito
elevada. Apesar das evidências de não linearidade na forma de uma mudança
de nível na relação de longo prazo, a melhor projeção entre os modelos di-
nâmicos, avaliando tanto pelo MAPE quanto pelo MSE, vem do ECM com
desequilíbrios do vetor de cointegração linear. Afora isso, destaca-se que a
não linearidade no curto prazo melhora o ajuste, mas gera um overfitting, o
que prejudica a capacidade de projeção dos modelos da classe MS-VECM.

Os modelos dinâmicos usualmente projetam melhor do que as regressões
estáticas. Os resultados na Tabela 8, que reporta a avaliação das projeções
com base nos vetores de cointegração selecionados, mostram que os menores
MAPE’s e MSE’s são dos modelos de espaço-estado. Isso ocorreu possivel-
mente porque foram particularmente elevadas as velocidades de ajustamento

29É desejável que o coeficiente de Theil se situe próximo de 0. Se for igual a 1, então o modelo
projeta tão bem quanto um passeio aleatório. Se for maior que 1, então perde para um passeio
aleatório.
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nosmodelos dinâmicos com quebra na relação de longo prazo subjacente. Adi-
cionalmente, isso se deveu ao fato desses modelos darem conta das não line-
aridades nos dados e ao mesmo tempo serem relativamente parcimoniosos.
Importante destacar, contudo, que a proporção de erros de projeção não siste-
máticos foi bem menor do que a observada nos demais modelos - sendo essa
discrepância explicada principalmente pela diferença da variância da proje-
ção com relação a dos dados -, o que não é desejável.

Com relação aos vetores de cointegração Engle-Granger e Gregory-Hansen,
optamos por não reportar as projeções por estas serem muito destoantes. As
regressões Markov-Switching, por outro lado, apresentaram desempenho com-
patível com as especificações de curto prazo. Além disso, destacamos que o
desempenho de todos os modelos é muito superior à projeção naïve.

Concluindo as análises, ressaltamos que este trabalho mostra especifica-
ções econométricas inéditas para as exportações agregadas brasileiras que per-
mitem, além de análises estruturais, realizar boas projeções para os dados das
Contas Nacionais Trimestrais.

6 Conclusão

Este artigo apresenta diversas especificações para as exportações brasileiras
agregadas no período compreendido entre 1995 e o segundo trimestre de 2009.
Optou-se por trabalhar com modelos uniequacionais e estimar uma forma re-
duzida para as exportações, conforme se tornou lugar comum na literatura,
utilizando a renda mundial e a taxa de câmbio real como variáveis explicati-
vas. A análise econométrica foi baseada na teoria da cointegração. A utilização
de técnicas que permitem formas distintas de não linearidades nos vetores de
longo prazo e na dinâmica de curto prazo se justifica diante da percepção de
existirem diferentes fases no cenário externo e na política macroeconômica
durante o período amostral. Afora isso, uma contribuição importante deste
artigo reside na utilização de dados das Contas Nacionais. A projeção fora da
amostra, além de útil como ferramenta para seleção de modelos, indica quais
especificações melhor projetam os dados para as “exportações de bens e ser-
viços FOB” divulgados pelo IBGE. Isso é importante diante do atual cenário
para as contas externas.

Entre os principais resultados deste trabalho, destaca-se existirem fortes
evidências de uma mudança positiva no nível da relação de longo prazo entre
as exportações agregadas, a renda mundial e a taxa de câmbio real em 2002.
As elasticidades de longo prazo apresentaram pequena variação entre os pro-
cedimentos econométricos utilizados, o que indica robustez. A elasticidade-
renda oscilou entre 0,92 e 1,2 e a elasticidade-preço variou entre -0,04 e 0,11.
Mas, como em uma mesma especificação as elasticidades não variaram muito,
aparentemente não houve mudança significante nas elasticidades. Com rela-
ção à dinâmica de curto prazo, os resultados sugerem que o impacto da taxa
de câmbio real é pequeno ou nulo, sendo que a elasticidade pareceu inclusive
negativa em algumas especificações. A renda mundial, por sua vez, pareceu
exercer influência significante, sendo que a propensão de impacto em vários
casos se mostrou maior do que a elasticidade-renda de longo prazo, o que
sugere a existência de um overshooting das exportações diante de choques na
renda mundial. A correção dos desequilíbrios na direção da solução de longo
prazo, partindo da melhor aproximação para o vetor de cointegração, foi esti-
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mada sempre em menos de três trimestres.
As projeções fora da amostra foram avaliadas de acordo com várias mé-

tricas. Os modelos de espaço-estado, ou modelos estruturais, apresentaram
o melhor desempenho, avaliando pelo erro absoluto percentual médio, erro
quadrado médio e coeficiente de Theil. Ou seja, essa especificação de longo
prazo se mostrou a mais apropriada para a construção de cenários condicio-
nais para a economia brasileira. Esse resultado não era esperado, dado que,
em geral, modelos que levam em conta a dinâmica de curto prazo tendem a
projetar melhor. Os seguintes fatores concorrem para explicar este resultado.
Primeiro, as velocidades de ajustamento pareceram bastante elevadas nos mo-
delos dinâmicos com quebra na relação de longo prazo subjacente. Segundo,
os modelos de espaço-estado dão conta de grande parte da não linearidade
nos dados sem para isso produzirem um overfitting. Mas, na realidade, como
a proporção de erros de projeção não sistemáticos foi bem menor nos modelos
de espaço-estado, não parece claro se o desempenho no horizonte de previ-
são deste trabalho, medido pelas métricas supracitadas, pode ser interpretado
como evidência suficiente para abandonarmos, em particular, os modelos di-
nâmicos lineares.

É natural e desejável que essa pesquisa seja aprofundada em diversas di-
reções. No que diz respeito ao desempenho das projeções, destacamos ser
importante a investigação do desempenho das regressões identificadas como
equações de oferta, demanda e, possivelmente, com base em um sistema coin-
tegrado. Com relação às análises propriamente ditas, um entendimento mais
aprofundado do que tem ocorrido com as exportações como um todo exige
que se entenda como seus componentes individuais têm evoluído. Com efeito,
é crucial partir para análises mais desagregadas, e.g. no corte por categorias de
uso ou fator agregado. Isso deve permitir que várias das questões levantadas
durante este artigo sejam esclarecidas.
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