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Resumo: Esse trabalho analisou a elasticidade da transmissao
de precos no mercado de grao de soja entre o Porto de
Rotterdam e o Brasil entre julho de 1994 e setembro de 2000, a
partir de um modelo baseado em MUNDLACK e LARSON
(1992). Estimou-se um modelo de correcdo de erros, com e sem
restricoes nos parametros. Os resultados obtidos mostraram
que, no curto prazo, os precos de grao de soja no Brasil tendem
a eliminar mais rapidamente os desequilibrios transitorios
comparado aos precos no Porto de Rotterdam. No longo prazo,
verificou-se que variacdes dos precos em Rotterdam e da taxa
de cambio sdo transmitidas totalmente para os precos da soja
no Brasil, confirmando dessa forma a Lei do Preco Unico nesse
mercado. Os resultados da funcdo de resposta de impulso
mostraram que, variacoes nao antecipadas no preco da soja em
Rotterdam, sédo transferidas para o Brasil em dois periodos
distintos. No primeiro, os precos crescem de forma ascendente
até o sétimo més apds o choque inicial, a partir de entao, os
precos tendem a se estabilizar-se ao longo do tempo. Enquanto
que, variagcbes na taxa de cambio nominal causam bruscas
oscilacoes nos precos da soja no Brasil.

Palavras-chave: elasticidade de transmissao de precos; modelo
de correcao de erros; comércio internacional; soja;

1 Economista, MS, Dr. em Economia Aplicada e Pesquisador Cientifico do
Instituto de Economia Agricola. e-mail: mamargarido@iea.sp.gov.br

2 Economista, MS, Doutorando em Economia de Empresas EAESP/FGV. e-
mail: fredturolla@gvmail.br

3 Economista, aluna do Curso de Especializacdo em Administracdo de
Empresas da Uni-FMU. e-mail: jocelynne@ig.com.br

PESQUISA & DEBATE, SP, volume 12, n. 2(20), p. 5-40, 2001



Mario A. Margarido,; Frederico A. Turolla; Jocelynne M. Fernandes

Introducao

A soja e seus derivados constituem um dos produtos agricolas
mais comercializados em termos mundiais, dado que servem como
principais insumos em diversos segmentos da cadeia agro-industrial.
Esta “matéria-prima é wum dos produtos agricolas mais
comercializados no mundo, provavelmente devido a variedade de
formas de consumo, que se estendem desde alimentacdo (humana e
animal) até a industria farmacéutica e siderurgica. Essa diversidade
€ possivel porque as industrias de processamento de soja produzem
subprodutos, farelo e o6leo, que se constituem em importante
matéria-prima para diferentes setores industriais” (FREITAS et al.,
2001, p.2).

Segundo dados do USDA (2001), ao considerar o periodo de
1997/1998 a 2000/20014, verifica-se que o Brasil ocupa expressiva
participacdo no mercado internacional de soja e seus derivados no
que se refere a producédo e exportacdo de graos desse produto. Tendo
como base o referido periodo, verifica-se que a producdo mundial de
soja totalizou 161,25 milhdes de toneladas, sendo que, o principal
produtor sao os Estados Unidos (EUA) com 45,80% desse total. O
segundo lugar é ocupado pelo Brasil com 20,54%, enquanto que, a
Argentina vem em seguida com 13,13%. Portanto, somente esses trés
paises respondem por quase 80,00% da producdo mundial de grao
de soja.

As exportacoes de graos de soja também apresentam elevado
nivel de concentracdo, pois do total exportado em relacdo a esse
mesmo periodo, o qual chegou na casa dos 43,30 milhées de
toneladas, somente esses trés paises exportaram quase 90,00%
desse total, sendo que, a lideranca pertence aos Estados Unidos
(56,74%), seguidos pelo Brasil (25,38%) e Argentina (9,00%).

Pelo lado das importacgdes, o destaque fica com a Unido Européia
(UE), a qual, respondeu por 38,03% do total de 43,80 milhoes de
toneladas importadas em nivel mundial no mesmo periodo de
analise. Basicamente, a UE utiliza a soja para a producao de racao
animal, dado que, esse bloco econdomico é€ um dos principais
produtores de suinos, aves e bovinos em termos mundiais.

4 No caso desse ultimo ano/safra é necessario observar que os dados
constituem-se em estimativas.
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Uma caracteristica do mercado internacional em relacao ao
complexo soja, reside no fato de seu elevado grau de concentracao,
seja pelo lado da oferta, seja pelo lado da demanda.

Conforme a CONAB (2001), os produtos do complexo soja
exercem grande relevancia quanto a geracdo de divisas para o Brasil.
No periodo 1998-2000, as exportacdes totais médias brasileiras
foram de US$ 51,41 bilhées, sendo que, as exportacdes de produtos
agricolas somaram na média, cerca de US$ 19,08 bilhdes,
representando 22,25% do total de divisas geradas. Somente os
produtos do complexo soja’ foram responsaveis por 8,26% da receita
total média auferida pelas exportacoes brasileiras no triénio 1998-
2000. Portanto, a partir desses numeros, pode-se afirmar que o
segmento do complexo soja reveste-se de suma importancia nao
somente para a entrada de divisas via Balanca Comercial®, como
também, em termos geracdo de renda doméstica entre os diversos
segmentos da cadeia agro-industrial, visando dessa forma,
incrementar o processo de desenvolvimento econdémico brasileiro.

5 O complexo soja engloba os seguintes produtos: grao, farelo, 6leo bruto,
6leo refinado e outros 6leos.

6 O Balanco de Pagamentos divide-se em Transacdes Correntes (Balanca
Comercial (BC) + Balanca de Servicos (BS) + Transferéncias Unilaterais (TU))
e Movimentos de Capitais (Movimentos de Capitais Autéonomos (KA) +
Movimentos de Capitais Compensatérios (KC)). Para que o Balanco de
Pagamentos permaneca equilibrado, déficits em transacbes correntes tem
necessariamente que ser compensados por superdvits na conta de capitais.
Dado que o Brasil apresenta déficts em BS, entdo é necessario a obtencao de
superdvits em BC, para reduzir a dependéncia em relacdo ao capital
internacional. Desde a implementacdo do Plano Real em julho de 1994 o
Brasil passou a “apresentar déficits de US$ 3,4 bilhées em 1995, US$ 5,5
bilhdes em 1996 e US$ 8,4 bilhées em 1997. Somando-se a isso o
agravamento dos problemas na balanco de servicos, houve progressivos
déficits em transacoes correntes de US$ 18 bilhdes, US$ 24 bilhdes e US$ 33
bilhées. Para cobri-los, o pais contou com o ingresso de capitais auténomos
em tal volume que superou largamente as necessidades de financiamento”
(CARVALHO e SILVA, 2000, p.116-7). A partir da crise asiatica em 1997, e
da Russia em 1998, o processo de crescimento mundial foi revertido e o
ingresso de capitais externos no pais reduziu-se drasticamente,
desembocando na mudanca da politica cambial em janeiro de 1999. Por isso
torna-se importante a obtencdo de superdvits na BC, visando dessa forma
reduzir a dependéncia do pais em relacdo ao capital internacional.
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Dada a importancia econdémica do complexo soja, diversos
estudos utilizando séries de tempo foram realizados, procurando
analisar a formacdo do preco da soja no Brasil. PINO e ROCHA
(1994) estudaram a transmissao das cotacoes na Chicago Board of
Trade (CBOT) para os precos do grao soja em nivel de produtor e
industria no Brasil. Em linhas gerais, esse autores concluiram que
os precos domésticos do grao de soja sdo fortemente influenciados
pelas variacoes na CBOT, determinando a quantidade ofertada dessa
commodity no Brasil, além do que, também, afeta os precos internos
dos subprodutos (farelo e o6leo). MARGARIDO e SOUSA (1998),
analisaram a transmissao de precos do grao de soja entre a CBOT e
os precos praticados em nivel de Brasil e Parana. As conclusodes
desse estudo mostram que variacdes nas cotacdes da soja na CBOT
sdo transmitidas apenas parcialmente e sem defasagem temporal
para os precos em nivel de produtor, tanto no Brasil, quanto no
Parana. Essa inelasticidade da transmissdo de precos,
aparentemente, esta diretamente relacionada com as estratégias
adotadas pelas empresas esmagadoras, as quais, tomam suas
decisdées quanto ao destino final da soja em funcédo da relacao entre
os precos internacionais e domésticos, além do fato, de que o
consumo domeéstico dos derivados de soja é relativamente elevado,
uma vez que, o farelo é utilizado para a fabricacao de racao para
aves, enquanto que, o o6leo, em funcdo de seu baixo preco
comparativamente a outros tipos de o6leos vegetais mais nobres,
como canola e girassol, também é muito consumido internamente.
Esses fatores mais o custo Brasil’, possivelmente influenciam o
comportamento da elasticidade de transmissao de precos, tornando-
a menor que a unidade.

MARGARIDO et al. (1999) ampliaram o campo de estudo
sobre o complexo soja ao medirem a elasticidade de transmissao de
precos envolvendo a CBOT, precos do Porto de Rotterdam, e os
precos domésticos no Brasil e Argentina. Os resultados obtidos
mostram que variagdes nos precos do grao de soja em Rotterdam séo
transferidos mais intensamente e rapidamente para os precos
domésticos dessa commodity  no Brasil e  Argentina

7 Entre os elementos que compdem o custo Brasil, pode-se citar: deficiéncias
em infra-estrutura, principalmente no setor de transporte, e a prépria
politica tributaria, os quais, geram distor¢cées nos precos domésticos
comparativamente aos precos internacionais.
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comparativamente aquelas variacdes que sdo originadas a partir da
CBOT. Isto indica que, em relacao a formacao do preco da soja em
grao, o lado da demanda (variacées nas quantidades demandadas),
representada pelo preco em Rotterdam (preco fisico ou spot) exercem
maior influéncia sobre os precos domésticos no Brasil e Argentina
relativamente as variacoes de precos pelo lado da oferta,
representados pela CBOT, os quais sdo precos futuros, ou seja,
levam em consideracao as estimativas de safras dos principais paises
produtores. Outro aspecto relevante desse trabalho, é que os precos
na Argentina sdo mais sensiveis as variacoes de precos
internacionais do que no caso do Brasil, sendo que isso
possivelmente reflete as caracteristicas de cada mercado, dado que, o
Brasil possui um importante mercado domeéstico consumidor de
derivados de soja, enquanto que, no caso da Argentina, quase toda
producao destina-se exclusivamente ao mercado internacional,
tornando o seus precos domésticos mais sensiveis diante de
variacoes nos precos externos. MACHADO e MARGARIDO (2000)
utilizando testes de causalidade de Granger, também concluiram que
os precos do grao de soja no Brasil e Argentina sdo mais sensiveis
em funcao de variacoes em Rotterdam do que diante de variagoes na
CBOT.

1- Objetivos

O objetivo desse estudo residiu em quantificar a elasticidade
de transmissdo de precos®no mercado internacional de soja,
envolvendo os precos Cost Insurance and Freight (CIF)°, em
Rotterdam, taxa de cambio nominal e os precos Free on Board

8 De acordo com BARROS e BURNQUIST (1987, p.178) a “elasticidade de
transmissdo de precos refere-se a variacdo relativa no preco a um nivel de
mercado em relacdo a variacdo no preco a outro nivel, mantidos em
equilibrio esses dois niveis de mercado apdés o choque inicial em um deles”.
Apesar, desse estudo envolver diferentes paises (Brasil e Holanda), a analise
foi desenvolvida no mesmo mercado em ambos os paises (grao de soja),
porém em niveis distintos (preco FOB do grao de soja no Brasil e CIF em
Rotterdam), assim sendo, pode-se utilizar a definicdo citada acima.

9 Em relacdo ao preco CIF, todas as despesas de exportacdo correm por
conta do vendedor, isso até a chegada da mercadoria ao porto de destino.
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(FOB)!° no Brasil, para o periodo de julho de 1994 a setembro de
2000. Especificamente, objetiva-se verificar se existe relacionamento
de longo prazo entre essas trés variaveis através de testes de co-
integracao. Também foi calculada a funcao de resposta de impulso!l
para analisar como variacdes nos precos da soja em Rotterdam e da
taxa de cambio nominal transmitem-se para os precos da soja no
Brasil ao longo do tempo.

3 - Modelo teérico

O modelo teérico utilizado neste trabalho foi desenvolvido por
MUNDLACK e LARSON (1992). Esse modelo mostra como variacoes
nos precos externos refletem-se em variacoes nos precos internosi2.
Tendo-se como base a Lei do Preco Unico!3 pode-se escrever o preco
domeéstico do produto agricola como funcao do preco internacional
da commodity agricola, da taxa de cambio nominal e da politica
comercial adotadal!4. Algebricamente, esse modelo!S pode ser
representado como:

10 No caso do preco FOB, todas as despesas ocorrem por conta do vendedor
até o ponto de embarque da mercadoria.

11 Conforme BARROS (1990, p.13) o conceito de elasticidade de impulso
mede a variacdo da “variavel i sobre a variavel j como razdo entre o impacto
experimentado pela variavel j e o impacto experimentado pela variavel i. O
termo elasticidade se aplica estritamente quando as variaveis sdo medidas
em escala logaritmica”.

12 Em auséncia de intervencao, o preco doméstico sera na mesma magnitude
dos precos externos.

13 KRUGMAN e OBSTFELD (1997), chamam a atencdo para o fato de que,
apesar da Paridade do Poder de Compra (PPP) ser semelhante a Lei do Preco
Unico, ha diferenca entre ambas. Enquanto a segunda aplica-se a produtos
especificos, isto em termos individuais, a primeira refere-se ao nivel geral de
precos, a qual reflete os precos de todos os produtos que compdem uma
determinada cesta de bens de referéncia. No entanto, se a Lei do Preco Unico
é valida para todos os produtos dessa cesta de referéncia, entdo a Lei do
Preco Unico equipara-se a PPP.

14 Dado que nao pretende-se abordar questdes relativas a politica comercial,
essa variavel nao sera introduzida no modelo analisado.

15 Esse modelo, também néao leva em consideracdo diferencas qualitativas
entre os produtos nem custos de transporte, armazenagem, bem como os
precos dos insumos domeésticos nontradeables.
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(1) P,=PE,

sendo que: P ;: = preco doméstico do produto i no periodo t P5: =
preco mundial do produto i no periodo t E : = taxa de cambio
nominal no periodo t. Para captar possiveis desvios, em funcdo de
variaveis nao introduzidas no modelo, adiciona-se um termo de
disturbancia (U) na equacdo. Escrevendo-se a equacdo 1 na forma
logaritmica, obtém-se:

2) P = p*” e tuy,

onde u ~ IID(,u,O'Z), E(eu) e E (p " u = 0, ou seja, ur nao €
correlacionado com nenhuma das variaveis de entrada do modelo.
Logo, o modelo mais simples parte da premissa de que os precos
domeésticos em moeda nacional de determinado produto sdo funcao
do seu respectivo preco mundial, da taxa de cambio nominal e do
termo de disturbancia, estimando-se assim, o seguinte modelo:

3) pit:a+ﬂp*i’+7et+€it

onde a é uma constante (ou intercepto), sendo que, adota-se a
hipotese de que S seja igual a unidade. Assim sendo, o coeficiente

f é a elasticidade do preco (efeito preco) doméstico em reais em

relacdo ao preco internacional, ou seja, € a sua elasticidade de
transmissao de preco. Quando o seu valor € igual a um significa que,
variacoes no preco internacional sdo plenamente transmitidas ao
preco domeéstico, por outro lado, quando o valor de £ é igual a zero
isso implica que, variacdes do preco internacional ndo conduzem a
qualquer tipo de resposta do preco doméstico, nesse caso, a
economia do pais é completamente fechada. O caso mais comum é
que o valor de [ permaneca entre zero € um, refletindo dessa forma,
a respectiva politica comercial adotada pelo pais ou algum outro tipo
de restricao imposta ao mercado?®.

16 Nesse estudo, foi utilizado o modelo apresentado em (2), dado que, o
periodo de analise ndo é muito longo, entdo, pode-se utilizar a taxa de
cambio nominal ao invés da taxa de cambio real, uma vez que, tanto a
inflacdo doméstica no Brasil p6s Plano Real, como a inflacdo internacional, a
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O coeficiente ) representa a elasticidade da taxa de cambio

nominal (efeito cambio), isto €, como variacoes na taxa de cambio sao
transferidas para os precos da soja no Brasil. Parte-se da hipétese de
que, variacoes na taxa de cambio sdo integralmente transmitidas aos
precos domésticos no longo prazo, logo, espera-se que nesse caso, ¥

também assuma valor igual a unidade. Em relacdo ao curto prazo, a
expectativa & de variacoes na taxa de cambio ndo sejam plenamente
repassadas para os precos do grao de soja no Brasil. Isto deve-se ao
fato de que a participacao brasileira no comeércio internacional de
soja é relevante, entdo, uma desvalorizacdo cambial tende a
aumentar a renda dos exportadores brasileiros em reais, gerando um
preco de exportacdo de equilibrio em délares inferior aquele que
prevalecia antes da desvalorizacao. Assim, a expectativa &€ de que o
coeficiente relativo a ¥ seja positivo porém inferior a 1.

3 — Material e métodos
3.1 - Material

Foram utilizadas trés séries de tempo com observacoes
mensais relativas as variaveis preco CIF do grao de soja em
Rotterdam (ROT)7, precos FOB do grao de soja no Brasil (PBR) e a
taxa de cambio nominal (TC). Os dados basicos relativos aos precos
da soja foram extraidos da publicacao OILSEEDS (1994/2000),
enquanto que, a série da taxa de cambio nominal foi obtida da
Conjuntura Econdémica. Uma vez que, nesse estudo, todas as
variaveis foram utilizadas no formato de logaritmo, entdo, os valores
do proprios coeficientes fornecem diretamente as respectivas
elasticidades. Logo, as variaveis logaritmicas dos precos do grao de
soja em Rotterdam e no Brasil foram denominadas de LROT e LPBR
respectivamente, enquanto que LTC representa o logaritmo da taxa
de cambio nominal.

O pacote estatistico/econométrico utilizado foi o Statistical
Analysis Software (SAS) versao 8.1.

qual normalmente é representada pela variacdo do nivel de precos nos EUA,
apresentaram pequena variacdo no periodo em questao.
17 Refere-se a notacéo utilizada para cada variavel ao longo do texto.
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3.2 - Métodos

Para determinar a ordem de integracao das variaveis foi
utilizado o teste de raiz unitaria Dickey-Fuller Aumentado (ADF),
conforme apresentado em DICKEY e FULLER (1981 e 1979). Os
valores criticos tabelados para os testes de raiz unitaria individuais
foram obtidos em MACKINNON (1991), enquanto que, os valores
tabelados para os testes conjuntos foram extraidos de DICKEY e
FULLER (1981).

Um processo estocastico € estacionario, ou mais
especificamente, possui fraca estacionariedade, quando preencher
trés requisitos basicos. “Em primeiro lugar, sua média tém de ser
constante ao longo do tempo (E(y) € constante para todo f. Outra
condicado € que a sua varidncia também seja invariante ao longo do
tempo (Var(y) € constante para todo f. Finalmente, a sua covariancia
indica que a autocorrelacao entre dois valores de y tomados a partir
de dois periodos de tempo distintos depende somente do intervalo do
tempo entre esses dois valores e ndo da sua data (Cov(y ¢ , ¥V ws) €
constante para todo t que nao seja igual a s)” (FREITAS et al. 2001,
p.3).

O teste de raiz unitaria ADF utiliza a seguinte auto-regressao:

p-1
(4) Vyz:a+ﬂt+(p1_l)yt—l_zp_/+lvyt—j+et

Jj=l1
onde: a € o intercepto; t é a tendéncia, V € o operador diferenca
(VY, =Y, -Y,,), eV, , & a propria variavel dependente

diferenciada e defasada. O numero de defasagens é determinado pelo
menor valor do Critério de Schwarz (SBC), e visa eliminar a
autocorrelacdo dos residuos. Finalmente e, representa a estrutura
de erro, a qual assume-se ser identicamente e independentemente
distribuida.

O teste de raiz unitaria!8 testa a hipétese nula de presenca de
raiz unitaria (o =1) contra a hipétese alternativa de que a série é

18 Maiores detalhes sobre o procedimento operacional passo a passo para a
execucao dos testes de raiz unitaria dos tipos Dickey-Fuller (DF), Dickey-
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estacionaria (p <1), considerando a presenca ou nao da constante
e/ou da tendéncia (denominados de testes 7,7 g 7.), e também

possibilita a realizacéo de testes conjuntos sobre o parametro de raiz
unitaria e a presenca ou nado do intercepto ou tendéncia

(denominados de testes ¢, , @ ;).

Além do teste de raiz unitaria convencional, também, houve a
necessidade de se utilizar teste de raiz unitaria com quebra
estrutural, segundo desenvolvido em PERRON (1994), pois a série de
taxa de cambio nominal apresentou uma quebra estrutural em
decorréncia da mudanca do regime cambial ocorrida em janeiro de
1999, quando passou-se de um sistema com taxa de cambio fixo
para outro com taxas flutuantes. A analise grafica mostrou que essa
quebra foi abrupta . Mais especificamente, houve mudanca de nivel
na série caracterizando-se ser um outlier!® do tipo step. Em funcao
da quebra estrutural ter sido abrupta, seguida de mudanca de nivel,
nesse estudo, utilizou-se o modelo additive outlier do tipo 1,
conforme apresentado em PERRON (1994)20. Os valores criticos
utilizados para o teste de raiz unitaria com quebra estrutural
encontram-se em PERRON (1994).

Basicamente, o teste de raiz unitaria com quebra estrutural
proposto por PERRON (1994)2! consiste em duas etapas.
Inicialmente, estima-se um equacdo de regressdo, conforme
apresentado na equacao 5:

Fuller Aumentado (ADF) e o teste ndo paramétrico Phillips-Perron (PP)
podem ser encontrados em MARGARIDO e ANEFALOS (1999).

19 A definicdo, bem como, detalhes relativos sobre as diversas classes de
outliers encontram-se em BOX e TIAO (1975), MILLS (1990) entre outros.

20 Detalhes sobre cada tipo de modelo encontra-se em PERRON (1994).

21 Em relacdo ao teste de raiz unitaria com quebra estrutural, conforme
desenvolvido por PERRON (1994), dois aspectos devem ser realcados. Em
primeiro lugar, esse teste é indicado para aquelas situacdées em que ha
somente uma quebra estrutural na série de tempo. Outro fator relevante, é
que, nesse trabalho sera apresentado somente o caso 1 do modelo additive
outlier(AO). Detalhes sobre os casos 2 e 3 do modelo AO e do modelo
innovational outlier (I0), podem ser encontrados em PERRON (1994),
MARGARIDO (2001).
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5) y,=u,+pt+0DU, +v,

onde: y é o intercepto, [ trepresenta a tendéncia deterministica, e

DU, =1 se t>T, e zero caso contrario, sendo que t representa o

tempo e Tr € o momento no tempo em que ocorreu a quebra
estrutural. Nesse caso, a variavel DU: € uma variavel dummy do tipo
step, isto €, representa a mudanca abrupta de nivel (intercepto) da
funcao tendéncia da série e v+ € o modelo de ruido. Em relacdo ao
modelo de ruido é necessario observar que v: € representado por um

modelo ARMA tal que A(L) vt = B(L) et, o qual € IID (0, o : ), enquanto

que A(L) e B(L) representam polinémios de ordem p e g
respectivamente e L é o operador de defasagem.

Esse procedimento inicial visa eliminar a funcao tendéncia da
série original. Numa segunda etapa, estima-se uma auto-regressao a
partir dos residuos obtidos da estimacdo da equacdo 5, ou seja,
realiza-se um teste de raiz unitaria do tipo ADF sobre esses residuos,
o qual é representado como:

k k
© V,=av,,+>.d,D(T,), +>a, V¥V, +e,
j=0

i
i=1

onde \7t representam os residuos estimados da equacao 5. A

hipotese nula é que (¢ € igual a um, ou seja, tem raiz unitaria,
enquanto que, a hipotese alternativa é que ‘Oz‘ € menor que a

unidade, isto €, os residuos sao estacionarios. Nesse caso especifico,
uma vez que, a quebra ocasionou mudanca de nivel na série original,
utilizou-se uma variavel dummy que assume valor igual a zero até
antes da quebra, e valor igual a unidade posteriormente a ocorréncia
desse evento. E necessario enfatizar que variavel dummy deve ser
defasada de mesma ordem em funcdo do numero de defasagens
utilizadas para eliminar a autocorrelacao dos residuos dessa auto-
regressao.
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A realizacdo do teste de co-integracdo?? teve como objetivo
detectar se ha relacionamento de longo prazo entre as variaveis, mais
especificamente, foi utilizado o teste de co-integracdo de Johansen
segundo JOHANSEN e JUSELIUS (1990). Nesse caso, os valores
criticos encontram-se em OSTERWALD-LENUM (1992). Também, foi
utilizado modelo vetorial de correcao de erro. Conforme BANERJEE
(1993, p.139), o modelo de correcéo de erro torna-se importante pelo
fato de permitir a ligacdo entre aspectos relacionados com a
dindmica de curto prazo com os de longo prazo, ou seja, os
“mecanismos de correcdo de erro pretendem fornecer um caminho
para combinar as vantagens de se modelar tanto em nivel quanto
nas diferencas. Em um modelo de correcao de erro, tanto a dinamica
do processo de ajustamento de curto prazo (variacoes), como a longo
prazo (niveis) sdo modelados simultaneamente”.

De acordo com HARRIS (1995, p.77), definindo “um vetor z
com n variaveis endogenas potenciais, € possivel especificar o
seguinte processo gerador e modelar zx como um vetor auto-
regressivo (VAR) sem restricdo envolvendo k defasagens de z /’. Logo
o modelo VAR?23 pode ser representado como:

7y z,=A,z, +.+A,z,,+DPD, +u,

sendo que, u ¢ ~ IN(O, }), z+ € um vetor (n X 1) e cada elemento A ; é
uma matriz de parametros de ordem (n X n) e D: representa termos
deterministicos, tais como, constante, tendéncia linear, dummies
sazonais, dummies de intervencdo, ou qualquer outro tipo de
regressor que sdo considerados fixos e ndo estocasticos. No caso da
metodologia de Johansen também torna-se necessario determinar
a(s) ordem(ns) da(s) defasagem(ns) de z, pois esse procedimento tém
como base a hipotese de que ao se introduzir um numero suficiente
de defasagens é possivel se obter uma estrutura de residuos bem
comportados, isto é, estacionarios. Para a tomada de decisao em
relacdo ao numero de defasagens que devem ser aplicadas para se

22 A definicédo de co-integracdo encontra-se em ENGLE e GRANGER (1991).
23 Este “tipo de modelo VAR foi defendido principalmente por SIMS (1980)
como uma forma de estimar relacionamentos dinamicos entre variaveis
endogenas conjuntas sem a necessidade de impor a priori fortes restricoes
(tais como relacionamentos estruturais particulares e/ou a exogeneidade de
algumas das variaveis)” (HARRIS, 1995, p.77).
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obter uma estrutura de ruido branco (white noise), utiliza-se os
critérios AIC (AKAIKE Information Criterion) ou entdo o SBC
(SCHWARZ Bayesian Criterion).

A equacao (7) pode ser modificada em termos de um modelo
de vetor de correcdo de erro (VECM) cujo formato € o seguinte:

8 Vz=I'Vz_,+ .+ Vz,_,  +llz, +DPD,6 +u,

onde, Ii=-(IT-A1-...-A) (i=1,..,k-1),ell=-(I-A;-..-Ax.
Segundo HARRIS (1995), a principal vantagem de se escrever o
sistema em termos do modelo de correcao de erro esta relacionado ao
fato de que, nesse formato, sdo incorporadas informacées tanto de
curto quanto de longo prazo via ajustes nas variacoes em z ¢, as
quais sado dadas pelas estimativas dos parametros /; e /1. Visto com
maior nivel de detalhes, o termo /7 é representado como:

@ HN=ap

sendo que, a representa a velocidade de ajustamento dos parametros
da matriz no curto prazo, enquanto que, S € uma matriz de
coeficientes de co-integracdo de longo prazo, onde o termo S’ z:-x o
qual esta embutido na equacao (9), representa as n - I relacoes de
co-integracao no modelo multivariado, assegurando dessa forma que,
z + converge para uma solucéao de equilibrio no longo prazo.

Resumidamente, a metodologia de co-integracdo de Johansen
apresenta trés situacdes distintas. Conforme descrito em HARRIS
(1995, p.79), se “o posto de /7 é completo (isto €, ha r = n colunas
linearmente independentes) entdo as variaveis em z : sao I (0),
enquanto que, se o posto de /7 ¢ zero entdo nao ha relacionamento de
co-integracdo. Nenhum desses dois casos sao particularmente
interessantes. Mais importante, € quando /7 tem posto reduzido; isto
€, ha r <(n - 1) vetores de co-integracao presentes”. Portanto, quando
r = n, isto significa que z : é estacionario, e nesse caso, o ajuste do
modelo deve ser efetuado com as variaveis em nivel. Quando r = 0,
implica que V z : é estacionario e conseqientemente o modelo deve
ser ajustado com as variaveis diferenciadas. Finalmente, quando O <
r < n isto equivale a testar quais colunas de « sao iguais a zero, ou
seja, dado que 17 pode ser formulado como Il = o ' onde « e
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correspondem a matrizes de dimenséo (n X r), isto implica que f'z,
€ estacionario, o que leva a conclusao de que existem r vetores de co-
integracdo, que sao exatamente as r colunas de S.

Nesse estudo, para testar a presenca de vetores de co-
Conforme JOHANSEN e

JUSELIUS (1990), para testar a hipotese nula de que existem pelo
menos r vetores de co-integracdo. A hipotese nula é representada
matematicamente como:

Hy:A2,=0 i=r+1..,n

integracéo foi utilizada a estatistica A4, .

ou seja, somente os primeiros r autovalores ( A ) sdo diferentes de
zero. Essa restricdo pode ser imposta para diferentes valores de r. O
proximo passo, consiste na comparacdo do valor do logaritmo da
funcao de verossimilhanca do modelo com restricao relativamente ao
logaritmo da funcdo de verossimilhanca do modelo sem restricao.
Esse teste € denominado de estatistica traco e € representada em
termos algébricos como:

Ae=—2log(Q)==T Y log(1-4,) r=012,..,n-2,n—-1

i=r+1

onde Q = (funcao de verossimilhanca restrita maximizada + funcao
de verossimilhanca sem restricio maximizada).

Para verificar se existe perfeita integracdo no longo prazo
entre os mercados do grao de soja no Brasil, em Rotterdam e da taxa
de cambio, o procedimento de Johansen permite a imposicao de

restricdes2* sobre o parametro /3, ;- Nesse caso, testou-se a hipotese
que B,,=—f,,=—p;,, logo, a restricéo é a seguinte: H ;:f=H ¢,

onde H é uma matriz de ordem n X si e expressa em termos
econdomicos a hipotese de perfeita integracdo entre os trés mercados
enfocados, enquanto que, @ é um vetor de parametros a serem

24 A questdo relativa a imposicao de restricoes sobre os parametros de curto
e longo prazo encontra-se detalhada em JOHANSEN (1995) e HARRIS (1995).
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estimados na i-ésima relacado de co-integracdo, e que tém ordem s; X
1. Matricialmente, tem-se:

1
H=|-1
-1

Ao utilizar os modelos VAR ou VEC, um dos principais
objetivos € examinar os efeitos de choques individuais sobre a
dinamica do sistema, sendo assim, torna-se necessario efetuar
alguns ajustes em relacdo a matriz de varidncia-covariancia dos
residuos (), pois geralmente essa ndo € uma matriz diagonal, o que
implica que os choques wuit , uz , , uUnt , podem ocorrer
simultaneamente com probabilidade d1ferente de zero, ou seja,
podem estar contemporaneamente correlacionados, sendo que,
torna-se necessario diagonalizar a matriz de varidncia-covariancia
para evitar que choques sobre determinada variavel contamine todo
o sistema, impedindo dessa maneira que se possa analisar somente o
efeito individual desse choque sobre o comportamento da variavel de
interesse.

O procedimento mais utilizado para diagonalizar essa matriz
consiste em efetuar a decomposicao de Cholesky?5. A partir desse
procedimento é possivel verificar o efeito, periodo a periodo, que um
choque unitario de um desvio padrao, em s6 uma das variaveis do
modelo, tém sobre todas demais variaveis do mesmo. No entanto, é
importante frisar que, apesar da ortogonalizacdo dos erros pela
decomposicao de Cholesky resultar em uma matriz de variancia-
covariancia de inovacoes diagonal, isto &, ndo apresentar correlacao
serial entre os termos de erro, ainda assim, a decomposicao de
Cholesky é um método arbitrario pois atribui efeitos comuns, ou
seja, mudando a ordem das equacodes tal procedimento pode levar a
mudancas na funcdo de resposta de impulso, fato esse que exige
muito cuidado na interpretacdo das funcoes de resposta de impulso.
Em outras palavras, de acordo com BLISKA (1990, p. 46) uma “das
principais vantagens das inovacodes ortogonalizadas sobre as demais

25 O processo de diagonalizacdo da matriz de variancia-covariancia encontra-
se detalhado em BRANDAO (1985).
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€ a de serem nao correlacionadas. No entanto, ha uma decomposicao
diferente para cada ordenacao das variaveis, sendo que a direcao do
efeito captado decorre da selecao arbitraria da ordem das variaveis
no vetor analisado. Logo, quanto menor a covariancia
contemporanea (menor correlacdo entre os residuos) menor é a
importancia da ordem selecionada”. Portanto, mesmo nédo havendo
sentido de causalidade entre duas variaveis, ainda assim, pode haver
efeito de um choque em uma delas sobre a outra em funcao da
presenca da covariancia entre seus respectivos erros.

4 — Analise dos resultados

Antes da execucdo dos testes de raiz unitaria foi necessario
determinar o numero de defasagens a serem utilizadas em cada
teste, visando dessa forma, incluir um numero suficiente de
defasagens que elimine a autocorrelacdo dos residuos. Para LROT em
nivel, o Critério de Informacdo de Schwarz indicou que é necessaria a
inclusao de uma defasagem apenas, enquanto que, para LROT
diferenciada nao torna-se necessario incluir qualquer defasagem
(Tabela 1). Em relacdo a LPBR em nivel, o Critério de Informacao
obteve valor minimo para um modelo auto-regressivo de ordem 3,
sendo assim, foram utilizadas trés defasagens no respectivo teste de
raiz unitaria. Para LPBR diferenciada, obteve-se um modelo de
médias moéveis de ordem um, obrigando dessa forma a utilizacao do
método data dependent para a determinacdo do numero de
defasagens26. Os resultados do método data dependent indicaram a
necessidade de cinco defasagens no teste de raiz unitaria (Tabela 1).

26 Detalhes envolvendo a wutilizacdo do método data dependent sao
apresentados em PERRON (1994).
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Tabela 1. - Determinagao do numero de defasagens segundo o Critério de
Informagao de Schwarz (BIC) para executar o teste de raiz unitaria do tipo ADF
para as variaveis LPBR e LROT, Julho 1994 a Setembro 2000.

Variavel Valor minimo do Critério de Defasagem(ns) efetivamente
Informagéo BIC utilizada(s) no modelo ARMA

LPBR' BIC(3,0) = -5,96849 Trés defasagens

V LPBR? BIC(0,1) = -5,97594 Cinco defasagens 8

LROT BIC(1,0) = -6,4903 Uma defasagem

V LROT BIC(0,0) = -6,53082 Nenhuma defasagem

' Variavel em nivel, 2Variavel diferenciada,.3 método data dependent
Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000).

Os testes de raiz unitaria com as variaveis em nivel
identificaram a presenca de raiz unitaria, enquanto que, os testes
conduzidos com as variaveis diferenciadas mostraram que elas sao
estacionarias considerando-se todos os trés niveis de significancias
adotados para cada estatistica implementada. Portanto, as duas
variaveis foram consideradas diferenca estacionarias, ou seja,
integradas de ordem um (I (1)), pois foi necessaria a aplicacao de
uma diferenca de ordem um para tornar cada uma delas
estacionarias (Tabela 2).

Diante da presenca de uma quebra estrutural ocorrida em
janeiro de 1999, em relacao a variavel LTC utilizou-se o testes de raiz
unitaria com quebra estrutural.

Os valores criticos a serem utilizados dependem da posicéo
ocupada pela quebra estrutural na série. Entretanto, de acordo com
PERRON (1994), a menos que a quebra estrutural ocorra muito perto
do inicio ou do fim da série, as variacdoes nos valores criticos sao
irrelevantes. Portanto, na maioria das vezes, pode-se utilizar o valor
critico correspondente a quebra estrutural no meio da série, isto €,
com A=0,5. No caso desse trabalho a quebra se deu na observacao

numero 54, valor esse que corresponde a 72,0%, ou seja, esta mais
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proximo da metade do numero total de observacdes do que de seu
extremo superior.

Tabela 2 - Resultados dos Testes de Raiz Unitaria Dickey-Fuller Aumentado
(ADF)" para as variaveis LPBR e LROT, Julho de 1994 a Setembro de 2000

2
Variavel T, ¢ 3 T, ¢1 T '
LPBR*® -2,06 2,58 -2,05 3,29 1,43 I(1)
VipBr* -396° 791°  378°  714°  339° 1(0)
LROT?® -1,99 2,69 -0,96 0,49 -0,27 I(1)
VLIROT* -7,34°  2692° -723°  2612° -727° 1(0)

' Valores criticos para T _, ‘[# e T obtidos conforme descrito em MACKINNON

(1991) e correspondem respectivamente a -3,1486, -2,5794 e —1,6171 em nivel de
10,0%, e —3,4475, -2,8855 e —1,94262 em nivel de 5,0% e —4,0367, -3,4856 e —
2,5828 em nivel de 1,0%, enquanto que os valores criticos para ¢ ; € ¢ , foram

obtidos diretamente de DICKEY e FULLER (1981) e sdo iguais respectivamente a
5,47 e 3,86 em nivel de 10,0%, e 6,49 e 4,71 em nivel de 5,0%, e 8,73 € 6,70 em
nivel de 1,0%; 2 Ordem de integracao; 3 Variavel em nivel; 4 variavel diferenciada;
5 Significativo em nivel de 1,0%; 6 Significativo em nivel de 5,0%; 7 Significativo em
nivel de 10,0%.

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000).

O valor calculado para o teste de raiz unitaria com quebra
estrutural é inferior em moédulo ao seu respectivo valor tabelado
(2,15 < 3,73) em nivel de significancia de 5,0% (Tabela 3). Logo,
pode-se afirmar que, a hipétese nula de raiz unitaria é aceita, e em
contrapartida, rejeita-se a hipdtese alternativa de que ha flutuacéo
estacionaria ao redor de uma funcao tendéncia deterministica.
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Tabela 3.- Estimativas dos Parametros do Modelo de Regressdao com Variavel
de Intervencgao e do Teste de Raiz Unitaria Dickey-Fuller Aumentado para a
Variavel LTC, Modelo Additive Outlier (AQO) caso 1, Julho de 1994 a Setembro

de 2000.
Variavel Parametro Estimativa ' Teste t 2
LTC Intercepto (4t ) -0,1619 -11,09°°
(0,014)
Tendéncia () 0,006476 13,88 °
(0,000466)
Dummy * DT * 0,3159 14,252
(0,0222)
Teste Dickey-Fuller Aumentado (ADF) Parametro Teste 1 (@) 5
sobre os residuos
Para A ° = 0,5 o Valor Critico ao nivel
de 5% para a estatistica ¢ (¢ ) € igual a a 2,15
-3,73
Variavel Parametro Estimativa ' Teste t 2
Dummy Dy -0,31286 -20,45°
(0,01530)
Dummy Dis 0,60235 18,633
(0,03251)
Dummy Dis -0,28937 9,56 °
(0,03027)

' Erro padrdo da estimativa entre parénteses. 2 Teste t convencional. ® Significativo
ao nivel de 5%. * Varidvel de intervengdo que capta mudanca na inclinacdo da
fungdo tendéncia, a qual é definida como: DT*: =t — T, se t > Ty, e igual a zero caso
contrario, sendo que T, representa o ponto de quebra estrutural na série. ° As

tabelas contendo os valores criticos de ¢ (@) encontram-se em PERRON (1994).

T
EA = bt onde T é o numero total de observagées, logo A representa a

posicao temporal relativa ocupada pela quebra estrutural na série.
Fonte: Dados Basicos da Conjuntura Econdmica (1994/2000).
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Dado que, os testes de raiz unitaria mostraram que as trés
variaveis sao integradas de ordem um, entdo, passou-se para o
proximo passo, o qual, consistiu na realizacdo do teste de co-
integracao, visando desse forma, verificar se essas variaveis tendem
a uma situacao de equilibrio no longo prazo.

Antes de fazer o teste de co-integracdo, foi necessario
estabelecer o numero de defasagens que seriam utilizadas no referido
teste. O Critério de Informacado de Akaike obteve menor valor do
modelo auto-regressivo para a terceira defasagem. Em funcao desse
resultado, foram utilizadas trés defasagens na realizacdo do teste de
co-integracao.

Outro procedimento importante que antecede o teste de co-
integracao consiste em determinar qual dos cinco casos analisados
por JOHANSEN e JUSELIUS (1990) e JOHANSEN (1995) deve ser
adotado. Isso ocorre, em virtude do fato de que, ao construir o
modelo vetorial de erro (VEC) a partir do modelo auto-regressivo
vetorial (VAR), os termos deterministicos no VEC podem diferir
daqueles existentes no VAR. Mais precisamente, quando ha relacoes
de co-integracdo deterministicas entre as variaveis, os termos
deterministicos no modelo VAR néo estardo presentes no VEC. Por
outro lado, se o relacionamento é de co-integracao estocastica, entao,
os termos deterministicos aparecem no VEC embutido no termo de
correcao de erro, ou entdo, como um termo independente no VEC. No
presente caso, a partir da analise grafica, optou-se em testar o caso
2, no qual, a constante ndo aparece no VEC, mas entra no modelo
via o termo de correcao de erro, contra o caso 3, onde, o intercepto
esta no VEC e nédo ha presenca de tendéncia linear.

O teste de co-integracdo de Johansen constatou que em nivel
de 5,0%, tanto para o caso 2, quanto para o 3, a hipotese nula de
que nao ha nenhum vetor de co-integracido versus a hipotese
alternativa de que ha um vetor de co-integracdo, ndo pode ser
rejeitada. Porém, em nivel de 10,0% ocorre o contrario. Também,
dado que, o valor calculado para ambos os casos encontra-se muito
proximo do valor critico tabelado em nivel de 5,0%, optou-se em
aceitar a hipotese alternativa em detrimento da hipétese nula.
Portanto, ha somente um vetor de co-integracao (Tabelas 4 e 5).
Outro aspecto relevante, diz respeito ao fato de que os valores dos
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eigenvalues?” encontram-se dentro do circulo unitario. Sendo assim,
de acordo com JOHANSEN (1995), isto indica que o tipo de nao
estacionariedade apresentada pelas variaveis analisadas em nivel
pode ser facilmente removida através da aplicacdao do operador de
diferencas, isto €, confirmam que as variaveis sao diferenca
estacionarias (DS). Uma vez que, o numero de vetores de co-
integracdo é menor que o numero de variaveis (rank é reduzido),
entdo ao invés de se utilizar o modelo Vetorial Auto-regressivo (VAR),
deve-se utilizar o Modelo Vetorial de Correcéo de Erro (VEC).

Tabela 4 — Resultados do Caso 2 para o teste de co-integragdo de Johansen
para a estatistica A trago, Variaveis LROT, LPBR e LTC,

Julho de 1994 a Setembro de 2000.

H_o: H_1  Eigenvalue  } i ValOr, Q) (1)
Critico
Rank =r Rank > r Constante Constante
0 0 0,2805 34,54 * 34,80
1 1 0,1080 10,84 19,99
2 2 0,0356 2,61 9,13

(1) Termo de corregéo de erro; ' Valor Critico fornecido pelo SAS em nivel de 5,0%,*
Significativo em nivel de 10,0% conforme OSTERWALD-LENNUM (1992).

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000) e Conjuntura Econbmica
(1994/2000).

Em funcdo dos testes de co-integracdo apresentados
acima, torna-se necessario determinar qual dos dois sera utilizado
nesse estudo. Para tal tarefa foi utilizado o pacote
estatistico/econométrico SAS versao 8.1, o qual, permite testar qual
dos dois casos € o mais adequado a partir da imposicao de
restricoes, conforme apresentado no Quadro 1.

27 Também denominados de autovalores.
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Tabela 5 — Resultados do Caso 3 para o teste de co-integracido de Johansen para
i estatistica 1 traco, Variaveis LROT, LPBR e LTC, Julho de 1994 a Setembro de

2000.
H_o: H_1 Eigenvalue "' Valor 1) )
Critico
Rank =r Rank > r Constante Linear
0 0 0,2794 29,09 * 29,38
1 1 0,0734 5,49 15,34
2 2 0,0001 0,01 3,84

g1) Termo de corregéo de erro; (2) modelo de corregdo de erro;
Valor Critico fornecido pelo SAS em nivel de 5,0%,* Significativo em nivel de 10,0%
conforme OSTERWALD-LENNUM (1992).

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000) e Conjuntura Econémica
(1994/2000).

Quadro 1 — Teste de hipétese em relagdo ao caso a ser utilizado no
Teste de co-integracdo de Johansen.

Hipoteses Termo de corregéo Modelo de corregéo
de erro de erro
Hipétese nula: Ho Constante Linear
Hipotese alternativa: Ha Constante Constante

Fonte: Adaptado de Statistical Analysis Software (SAS

O teste de hipétese acima, partiu da premissa que, a
hipotese nula diz respeito ao Caso 3, o qual caracteriza-se pelo fato
do termo de correcdo de erro ter uma constante e o modelo de
correcao de erro ter uma tendéncia linear deterministica. A hipotese
alternativa, a qual se refere ao Caso 2, apresenta a presenca de
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constante tanto no termo como no modelo de correcao de erro
(Quadro 1).

Dado que , tanto para o Caso 2 como para o 3, verificou-se
a presenca de um Unico vetor de co-integracao, sendo assim, para a
determinacédo de qual Caso deve ser escolhido, torna-se necessario
fazer o teste de co-integracdo de Johansen com restricdo, para um
vetor de co-integracdo. A partir da Tabela 6, constata-se que, a
hipétese nula nao pode ser rejeitada, uma vez que, a possibilidade de
se cometer o Erro Tipo I (aceitar Hyo quando na verdade ela é falsa), é
de apenas 6,90%, portanto, aceita-se Ho a qual se refere ao Caso 3
(Tabela 6).

Tabela 6 — Teste de co-integragao de Johansen com restricao

para um vetor de co-integragao.

2

Rank Eigenvalue Eigenvalue y4 Graus de Valor da
caso3 caso 2 Liberdade Probabilidade

0 0,2805 0,2794 5,46 3 0,1414

1 0,1080 0,0734 535" 2 0,0690

2 0,0356 0,0001 2,60 1 0,1066

1Significativo em nivel de 10,0%.

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000) e Conjuntura Econdmica
(1994/2000).

A partir dos resultados do teste de co-integracdo também é
possivel verificar se os sinais dos coeficientes das variaveis
analisadas estdo coerentes com a teoria econdmica. Isto é feito
através da analise dos coeficientes das variaveis relativas a primeira
equacao de co-integracdo normalizada. Neste caso, a normalizacao
foi efetuada tendo-se como base o valor da estimativa do coeficiente
de LPBR, logo, o valor da estimativa do coeficiente assumiu valor
igual a um. Portanto, LPBR representa a variavel de saida (endégena)
do sistema enquanto que, LROT e LTC sao consideradas de entrada
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(exégenas). Sendo assim, a analise das estimativas dos coeficientes
deve ser conduzida com o sinal invertido para LROT e LTC na ultima
coluna da direita da Tabela 7, uma vez que, na equacao de co-
integracao normalizada todas as variaveis permanecem do mesmo
lado.

As estimativas dos parametros de longo prazo do Modelo
Vetorial de Erro mostram que, variagcdes nos precos da soja em
Rotterdam sao transferidas mais que proporcionalmente, em torno
de 119,31% para os precos domeésticos no Brasil, mostrando que
essa é elastica (Tabela 7).

Constata-se que, variacoes na taxa de cambio nominal, sado
transferidas mais que proporcionalmente para os precos domeésticos
no Brasil, contudo, em menor magnitude, em torno de 103,87% se
comparado as variacoes decorrentes no preco de soja em Rotterdam
(Tabela 7)

A partir de tal evidéncia, conclui-se que ,o0 preco da soja no
Brasil, é mais dependente de variacoes ocorridas no Porto de
Rotterdam do que de variacbes ocorridas na taxa de cambio,
comprovando o resultado obtido por CARVALHO e NEGRI (2000,
p.27). Mais especificamente, de acordo com esses autores, em
relacdo ao comportamento do setor agropecuario brasileiro, diante de
variacoes na taxa de cambio real, no “longo prazo, a desvalorizacao
cambial de 1,00% ocasionaria alavancagem das exportacoes do setor
em apenas 0,12%, enquanto o aumento no produto mundial em
1,00% influenciaria positivamente as exportacoes setoriais em
0,65%. Isso demonstra que a recente desvalorizacdo da moeda
nacional provavelmente tera pouca repercussao nas exportacdes do
setor, que vem sendo prejudicado pelo atual cenario de estagnacédo
da economia mundial. Obviamente, esses impactos ndo se dao de
maneira imediata, pois ha um processo de ajustamento no curto
prazo. O nivel de atividade mundial somente se reflete na decisdo dos
exportadores no trimestre seguinte, enquanto, no mesmo periodo,
uma alteracdo positiva no cambio real se reflete negativamente nas
exportacoes, e esse movimento inicial € compensado no trimestre
seguinte”. Portanto, as exportacdoes de produtos agricolas sdo mais
sensiveis as condicoes de demanda no mercado mundial do que em
funcao da variacao da taxa de cambio, em termos de longo prazo, ou
seja, o efeito preco tem maior peso sobre o comportamento dos
precos domésticos comparativamente ao efeito cambio.
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Tabela 7- Estimativas dos coeficientes de curto e longo prazo do Modelo
Vetorial de Corregao de Erro (VEC), variaveis LROT, LTC e LPBR, Julho de
1994 a Setembro de 2000.

Variaveis Estimativas dos coeficientes de Estimativas do parametros de
ajustes de curto prazo () longo prazo (ﬂ)

LROT 0,00163 -1,19311

LTC 0,14744 -1,03867

LPBR -0,41648 1,00000

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000) e Conjuntura Econdémica
(1994/2000).

Segundo COSTA (1999) citando HARRIS (1995), os valores
dos coeficientes dos parametros « mostram a velocidade de
ajustamento das respectivas variaveis em direcdo ao equilibrio de
longo prazo. Em outras palavras, diante de um desequilibrio
transitorio (curto prazo), um valor alto de & indica que a velocidade
de ajuste é rapida em direcao ao equilibrio no longo prazo. Em
contrapartida, um valor pequeno para & revela que a reducdo do
desequilibrio de curto prazo, para uma situacao de equilibrio no
longo prazo, tende a ser corrigida lentamente. Conforme a Tabela 7,
o valor estimado do coeficiente de LROT é igual a 0,00163. Isso
indica que, os desequilibrios de curto prazo tendem a ser corrigidos
lentamente, com velocidade de ajuste de apenas 0,16% em cada
periodo , logo, isso implica em um tempo relativamente extenso para
se atingir o equilibrio de longo prazo. Tal resultado pode ser
justificado pelo fato de que Rotterdam é um mercado formador de
precos, conforme demonstrado em diversos trabalhos, nao sendo tao
dependente de variacoes de precos que prevalecem no mercado
internacional. MACHADO e MARGARIDO (2000), analisaram a
sazonalidade dos precos do grao de soja nos EUA, Brasil, Argentina e
Rotterdam utilizando o método X-11 ARIMA e concluiram que os
precos neste Porto europeu foram os que apresentaram menor
amplitude sazonal. Possivelmente, esse resultado reflete o fato de
que os precos da soja em Rotterdam estdo menos sujeitos a
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oscilacdes comparativamente aos outros trés mercados, dado que, o
fluxo de soja para esse Porto € praticamente constante ao longo do
ano, uma vez que, quando é safra no Hemisfério Norte, a safra
comercializada no mercado internacional & procedente dos EUA,
sendo tal época de entressafra no Hemisfério Sul. Contrariamente,
quando é entressafra no Hemisfério Norte, corresponde ao periodo de
safra no Hemisfério Sul, a qual é a tunica responsavel pelo
abastecimento do mercado mundial dessa commodity.

O valor estimado do coeficiente para a variavel LTC é igual a
0,14744, indicando dessa forma, que a mesma tem um ajuste
relativamente mais rapido do que a variavel LROT, pois os
desequilibrios de curto prazo tendem a ser corrigidos por volta de
14,74% em cada periodo relativamente ao periodo imediatamente
antecedente.

Por outro lado, o coeficiente de curto prazo estimado para os
precos da soja no Brasil mostra que, comparativamente aos precos
em Rotterdam, os primeiros tendem a eliminar os desequilibrios
transitorios com velocidade de 41,64% em cada periodo, contra
apenas 0,16% do segundo (Tabela 7). Portanto, pode-se inferir que,
no longo prazo, o desequilibrio de precos no mercado de grao de soja
no Brasil tende a ser eliminado rapidamente relativamente aos
precos da soja no mercado de Rotterdam, refletindo a condicdo de
que o Brasil é tomador de precos no mercado internacional de soja,
isto €, os precos domésticos desse produto no Brasil respondem
rapidamente aos estimulos do mercado externo, mostrando o elevado
nivel de atrelamento do precos internos brasileiros em relacdo aos
internacionais.

Visando verificar se a Lei do Preco Unico prevalece no
mercado internacional do grao de soja, foi imposta a restricao de que
os parametros de longo prazo (/[ )para as variaveis LROT e LTC sédo

iguais a um. Sendo assim, o modelo vetorial de correcdo de erro foi
novamente estimado, mas desta vez, foram colocadas restricoes de
que os coeficientes relativos a LROT e LTC sao ambos iguais a um.
Em funcao da imposicao dessas restricdes, a matriz H tém o seguinte
aspecto (Quadro 2).
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Quadro 2 — Matriz H com as restricoes impostas aos parametros ﬂ

Variavel Vetor 1 Vetor 2
LPBR 1 0
LROT -1

LTC -1

Fonte: Adaptado de Statistical Analysis Software (SAS)

Dado que foram impostas as restricdes de

que

B =—pP, =—p; , o modelo vetorial de corregdo de erro foi estimado

novamente, levando em consideragéo essas restrigdes sobre os parametros
de longo prazo, as quais, afetam o comportamento dos elementos de curto

prazo « (Tabela 8).

Tabela 8- Estimativas dos coeficientes de curto - @ -e longo - [J - prazos

do Modelo Vetorial de Correc¢ao de Erro (VEC) com restrigoes
sobre os parametros ﬂ , variaveis LROT, LTC e LPBR,
Julho de 1994 a Setembro de 2000.

Estimativas de & com Restrigdes sobre ( ﬂ)

Variaveis

restricées sobre [
LROT -0,12104 -1
LTC 0,03762 -1
LPBR -0,38338 1

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000) e Conjuntura Econdémica
(1994/2000).
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Ao impor as restricoes de que os parametros de longo
prazo (f) para LROT e LTC sdo ambos iguais a unidade, verifica-se

que houve mudancas nos coeficientes de ajustes de desequilibrios
transitorios nessas duas variaveis, pois desequilibrios transitérios de
precos do grao de soja em Rotterdam tendem a serem corrigidos mais
rapidamente (12,10%) no periodo atual relativamente ao periodo
anterior do que desequilibrios de curto prazo envolvendo a taxa de
cambio no Brasil (3,76%) conforme Tabela 8. Apesar dessas
mudancas, ainda assim, desequilibrios transitérios nos precos da
soja em Rotterdam sao corrigidos mais lentamente (12,10%) do que
os desequilibrios de curto prazo nos precos dessa commodity no
Brasil, a qual, apresenta uma velocidade de ajuste da ordem de
33,38% no periodo atual tendo como referéncia o periodo anterior,
ou seja, esses resultados confirmam aqueles obtidos para o modelo
vetorial de correcdo de erro sem restricdes (Tabelas 7 e 8). Mais
especificamente, dado que, o porto de Rotterdam é formador de
precos, além do que, seu abastecimento de soja é praticamente
constante ao longo do ano, entdo, os desequilibrios de curto prazo
sdo corrigidos mais lentamente do que desequilibrios de precos no
Brasil, o qual é tomador de precos no mercado internacional como ja
analisado anteriormente. Também, €& necessario observar que ao
impor restricoes sobre os parametros, o efeito preco tende a ser mais
acentuado sobre o comportamento dos precos domeésticos
relativamente ao efeito cambio como era esperado.

Finalmente, para confirmar que a imposicdo das restrigcoes
de que os parametros de longo prazo para LROT e LTC séao
significativas, isto &, validam a Lei do Preco Unico, foi realizado teste

;(2 para o conjunto de restricdes, ou seja, [ assume valor igual a
um, tanto para LROT, quanto LTC.
Os resultados do teste )(2 mostram que a probabilidade de se

cometer o Erro do Tipo I, isto €, aceitar a hipotese nula de que os
coeficientes  dos  parametros  restritos sdo  significativos

conjuntamente (f,, =/, =5 =1), quando na verdade ela é falsa,

esta abaixo de 1,0%, logo, aceita-se a hipétese nula em detrimento
da hipotese alternativa, de que os parametros restritos nao sao

significativos (f,,#f ,, # 5, #1), conforme apresentado na Tabela

9. Em termos econémicos, isto quer dizer que, a Lei do Preco Unico
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no mercado internacional do grao de soja é valida, pois, no longo
prazo, variacoes na taxa de cambio nominal e nos precos desse
produto no Porto de Rotterdam sao transferidas plenamente para os
precos domeésticos no Brasil, configurando dessa forma, que a
elasticidade de transmissdo de precos € unitaria, conforme era
esperado.

Tabela 9 — Teste de significancia de restricao sobre os parametros de longo
prazo ( ﬁ ) do vetor co-integragao para as variaveis LROT e LTC

Valor do eigenvalue 2 Graus de

com restrigio eigenvalue y4 liberdade P value

0,1644 0,2794 10,66' 1 0,0011

! Significativo em nivel de 1,0%.
Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000).

A analise da funcdo de resposta de impulso mostra que,
variacdes ndo antecipadas nos precos do grao de soja em Rotterdam,
sdo transferidas para os precos no Brasil, sendo que, ocorrem em
trés periodos distintos. Apés um choque nao antecipado nos precos
em Rotterdam, os pregos no Brasil apresentam acentuada trajetéria
ascendente, aproximadamente, até o quarto més apéds a incidéncia
desse choque. A partir do quarto até o sétimo més, os precos
domeésticos no Brasil tendem a continuar se elevando, porém, a uma
taxa decrescente. Do sétimo més em diante, o precos estabilizam-se,
contudo, num patamar mais elevado comparativamente aquele de
antes do choque inicial nos precos em Rotterdam (Figura 1).
Portanto, dado que o Brasil é tomador de precos no mercado
internacional de soja, uma elevacdo da demanda por essa commodity
no mercado mundial, resulta na elevacdo dos precos desse produto
no Brasil.
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Figura 1 - Fungdo de Resposta de Impulso dos pregos do grdo de
soja no Brasil em relagdao a variagcbes de pregcos em
Rotterdam, para 12 meses.

Fonte: Dados basicos da OILSEEDS (1994-2000).

Ja, a funcado de resposta de impulso envolvendo a taxa de
cambio nominal e os precos da soja no Brasil, apresentam um
comportamento mais instavel comparativamente aquele obtido
anteriormente. Um choque ndo antecipado na taxa de cambio
nominal, inicialmente, conduz a uma elevacdo nos precos da soja no
Brasil. A seguir, os precos da soja no mercado doméstico tendem a
cair entre o segundo e o quinto més apés o choque inicial, voltando a
crescer entre o quinto e oitavo més, voltando a decrescer entre o
oitavo e décimo periodo decorridos a partir do choque inicial, para
entdo, voltar a elevar-se (Figura 2).
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Figura 2 - Fungao de Resposta de Impulso dos pregcos do grdao de
soja no Brasil em relagdo a variagdes na taxa de cambio
nominal, para 12 meses.

Fonte: Dados basicos da Conjuntura Econémica (1994-2000).

Conclusoes

Este trabalho analisou, como variac¢des originadas nos precos
CIF do grao de soja no Porto de Rotterdam e da taxa de cambio
nominal sao transmitidas para os precos FOB da soja no Brasil. O
modelo teérico adotado tem como base a Lei do Preco Unico, o qual
parte da premissa que, variacdes nos precos externos e na taxa de
cambio nominal, tendem a ocasionar variagoes nos precos
domeésticos, na mesma magnitude no longo prazo. O teste de co-
integracdo sem restricoes sobre os parametros de longo prazo
indicou a presenca de um vetor de co-integracado, logo existe
relacionamento de longo prazo entre as variaveis analisadas. Os
resultados obtidos para as estimativas dos coeficientes do modelo de
correcao de erro com restricoes sobre os parametros de longo prazo,
mostraram que o coeficiente relativo ao curto prazo, no caso do
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Brasil, tende a ajustar-se mais rapidamente mediante os
desequilibrios transitérios, relativamente aos desequilibrios de
precos em Rotterdam, uma vez que, apresenta velocidade de
ajustamento de 38,33% em cada periodo, contra 12,10% em
Rotterdam. Ainda com relacao aos coeficientes dos parametros de
curto prazo, verificou-se que, a variavel taxa de cambio nominal é a
que apresenta menor velocidade para correcdo de desequilibrios
transitorios, cerca de 3,76% somente. No longo prazo, os precos FOB
do grao de soja no Brasil tendem a acompanhar plenamente as
variacoes de precos CIF de Rotterdam, e da taxa de cambio nominal,
confirmando dessa forma, a validade da Lei do Preco Unico,
conforme mostraram os resultados do modelo vetorial de correcao de
erro com restricobes sobre os parametros de longo prazo. Os
resultados obtidos nesse estudo, confirmam que, no curto prazo, os
precos de commodities agricolas sdo mais sensiveis as condicoes de
demanda prevalecentes em nivel mundial (efeito preco) por esse tipo
de produto, do que em relacdo as variacoes na taxa de cambio
nominal (efeito cambio). Portanto, diante de problemas no Balanco
de Pagamentos, apenas a desvalorizacdo da taxa de cambio néo
garante a entrada de divisas para tentar corrigir esse desequilibrio
das contas externas, sendo que, € necessario também, que os
principais paises demandantes dessas commodities estejam num
ciclo de crescimento economico. Para finalizar, esses resultados, de
um lado, captam o proprio de processo de globalizacdo das
economias, onde ha maior inter-relacdo entre os precos domésticos e
externos, como, também, o processo de abertura da economia
brasileira, iniciado e 1990, e que foi intensificado p6s Plano Real.

PRICE ELASTICITY TRASMISSION IN THE INTERNATIONAL MARKET OF SOYBEAN

Abstract: this paper analyzed the elasticity price transmission in
the market of soybean between Rotterdam Port and Brazil. The
analysis period used was of July from 1994 to September of
2000. The economic model has as base MUNDLACK and LARSON
(1992). It was estimated a vector error correction model without
and with restrictions, and impulse response function. The results
showed that, in the short run, the prices of soybean in Brazil
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tend to eliminate the transitory unbalances more quickly than
Rotterdam prices. In the long run, it was verified that variations
of the prices in Rotterdam are transmitted totally for the prices of
the soybean in Brazil, confirming the Law of the One Price in this
market. The results of the impulse response function showed
that, no anticipated variations in the soybean prices in Rotterdam
are transferred to Brazil in two different periods. In the first, the
prices grow in an ascending way to approximately the seventh
month after the initial shock, starting from then, the prices tend
stabilizes along the time. While, variations in the nominal
exchange rate cause abrupt oscillations in the prices of the soy in
Brazil.

Keywords: price elasticity transmission; vector error correction;
international trade, soybean
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