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Resumo

Este artigo buscou analisar os efeitos das varsagadaxa de cambio real sobre os precos de
exportacdo da carne de frango catarinense. O pecimksiderado contempla janeiro de 1989
a janeiro de 2011, sendo que a analise foi reaipatla dois subperiodos, em que o primeiro
vigora a taxa de cambio real fixa e 0 segundotr i janeiro de 1999, com predominio da
taxa de cambio flutuante. Utilizaram-se dados mniengpaovenientes do Ministério do
Desenvolvimento, Industria e Comércio Exterior e ldetituto de Pesquisa Econdmica
Aplicada. Os métodos empregados compreendem: t@stesiz unitdria, de causalidade de
Granger e de cointegracdo de Johansen; decompafagéariancia dos erros de previséo e
funcdo impulso-resposta; estimacao e andlise dielmwetorial de correcdo de erro (VEC).
Os resultados demonstraram que ndo ha relacionandentongo prazo entre as variaveis
estudadas quando prevalece a taxa de cambio xaalEntretanto, sob o regime de cambio
flutuante, os testes econométricos indicaram qu&g@es na taxa de cambio real sdo
repassadas completamente para os precos de egoodaccarne de frango catarinense. O
teste de causalidade de Granger indica que vasagée taxas de cambio real precedem
variacbes dos precos de exportacdo da carne dgofi@atarinense quando se considera o
periodo completo de andlise como também a partijadeiro de 1999. Ademais, 0s
desequilibrios de curto prazo nos pre¢os de exgimtada carne de frango catarinense sé@o

removidos de forma mais rapida com a mudanca peggime de cambio flutuante.
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1. Introducéo

Os mercados agropecudrios exercem papel importaamteconomia de um pais,
especialmente em paises que apresentam vantagenparativas significativas na
agroindustria, como o Brasil. Além de gerarem paigaificativa de empregos e tecnologia,
0s setores agroindustriais sdo responsaveis peddge de grande parte das receitas em
moeda estrangeira.

No Brasil, 0 setor agroindustrial avicola brasdedr um dos mais organizados, sendo o
mesmo reconhecido por seu dinamismo em relaca@@ta@io ao ambiente competitivo. O
desenvolvimento do setor avicola brasileiro tevuémcia das experiéncias oriundas da
atividade de suinocultura sulista e obteve resaftakpressivos, como a reducao do custo de
producdo (o repasse de baixos precos da carnemgofno mercado interno em relacdo as
carnes bovina e suina), melhoria na qualidade e @®dutos, insercdo no mercado externo,
elevacéo no consunper capitabrasileiro e a notoriedade do desempenho proddbvsetor
em relacdo aos outros complexos de carne (bovéuine) (PINOTTI, 2005).

Entre os Estados brasileiros, os da regiao suadast-se na producéo e exportacdo de
carne de frango. Dentro desta regido, merece destad=stado de Santa Catarina, onde a
estrutura de governanca de integracdo avicola dgonmepautada, segundo Pinotti e Paulillo
(2006), no sistema de parcerias entre industrias, tecnélegprodutores rurais, tornou-se o
padrdo de competitividade brasileira para o mereterno.

Para se ter uma idéia da importancia do setor lavi® Santa Catarina, na geragédo de
receita em moeda estrangeira, vale observar quarimeiro semestre de 2010 este Estado
teve a maior receita com exportacéo de frango @stestados exportadores deste produto. A
arrecadacdo aumentou em 12,37% no confronto cormanpsriodo de 2009 e atingiu US$
920 milhdes, conforme dados da SECEX/Mdic.

Além da estrutura organizacional das empresas fm@dude carne de frango e de
politicas governamentais de incentivo & exportagiste produto, outras variaveis
macroecondmicas importantes influenciam o desengpetds vendas externas de carne
frango catarinense e o preco externo pelo qual mstduto é comercializado. Entre essas
variaveis, pode-se destacar a taxa de cambio, prciadmente as alteracdes nesta variavel,
gue se devem ndo apenas a politica monetéria eon n@ pais, mas também ao regime
cambial adotado pelo mesmo.

Com essa preocupacado em mente, o objetivo dess®dsi verificar como alteracdes
na taxa de cambio real afetam os precos de exportda carne de frango catarinense,
considerando-se, para tanto, o periodo de jan@r@989 a janeiro de 2011. Esse periodo



contempla a mudanca no regime de cambio brasildeofixo para flutuante, podendo-se
verificar, neste caso, como se dava o efeito da thx cambio real sobre os precos de
exportacao nestes diferentes regimes.

De forma mais especifica, buscou-se verificar sstexelacionamento de longo prazo
entre as duas variaveis citadas, por meio de tektesointegracdo. Para analisar como
variagbes na taxa de cambio real transmitem-serac®s de exportagdo da carne de frango
catarinense ao longo do tempo foi calculada a fukgéresposta ao impulso, considerando-se
um periodo de 12 meses.

2. Metodologia
2.1. Modelos analiticos

Para cumprir 0s objetivos propostos neste estuidizatam-se testes de raiz unitéria;
testes de causalidade de Granger, de cointegragaiolthtnsen e de hipoteses sobre os

parametrosy ep ; decomposicdo da variancia dos erros de prevestonacado da funcgéo

de impulso-resposta; e estimacao e analise do medtirial de correcdo de erro (VEC).

Para identificar a ordem de integracdo das sénlsadas, este estudo adotou os testes
de raiz unitaria de Dickey-Fuller Aumentado — ADBIGKEY; FULLER, 1979) e de
Phillips-Perron — PP (PHILLIPS; PERRON, 1988).

O teste de Dickey-Fuller Aumentado (ADF) consideradelos auto-regressivos de
ordem superior a unidade, conforme mostrado pgleesgao (1), descrita por Enders (1995):

p

AYt:aO+7/Yt—l+ZﬂiAYt—i+l+gta (1),

i=2

emqueyz—(l—zp:ai) e =Zp:aj,

i=1 j=i

sendo quea , é o intercepto;y , ordem do modelo auto-regressivo que descreve o

comportamento da série tempor¥l;, variavel dependentes , operador de diferenca;,

, estrutura do erro, que é idéntica e independearitndistribuida.
O parametro de interesse nas regressoes (senmeplieie sem tendéncia; com somente

intercepto; com intercepto e tendénciay € sendo que se = 0 , a Série contém uma raiz

unitaria. Nesse teste, compara-se 0 resultado tddistisa t com os valores apropriados



indicados por Dickey-Fuller para verificar se adigse nulay = 0 sera aceita ou rejeitada.

Essa hipétese devera ser rejeitada quando o vallulado da estatistica t exceder ao valor
critico de Dickey-Fuller, sinalizando que a ségedsestacionaria; caso contrario, a série sera
nado-estacionaria.

O teste de Phillips-Perron (PP) consiste em unexnaltiva ndo-paramétrica ao teste
ADF. Esse teste pode ser empregado quando os aedithem serialmente correlacionados.
Nesse caso, a hipétese empregada no teste de fiakey de que o erro seja identicamente
distribuido é desconsiderada. Ademais, a sérierglgop Ndo possuird uma raiz unitaria se a
hipotese nula puder ser rejeitada; caso contrariserie serd ndo-estacionaria (PHILLIPS;
PERRON, 1988).

Outro método analitico empregado neste estudoedigeito ao teste de causalidade
sugerido por Granger (1969). Esse teste buscacerde a incorporacéo de valores passados
de uma variaveX contribui com melhores previsdes para a varidvéissim, trata-se de um
teste de precedéncia temporal e ndo de causalitadentido de uma relacdo de causa e
efeito. Para Hamilton (1994), esse teste requstia&iva das seguintes equacoes:

LTC, = ZaLPEXP,, + ZBLTC,  +e, (2),

LPEXP, =2 ALPEXP ; +28,LTC, ; +¢, (3),

em quelLTC, e LPEXP, representam, respectivamente, as séries de taxednubio real e
precos de exportacdo da carne de frango catarinemgeeriodd; &, i Ay 0 i, parametros

a serem estimados; i e j, periodos de defasagenprdQos; e£1; € £, erros aleatérios nao
correlacionados.

As relacdes de causalidade entre duas variavdenpocorrer nas seguintes formas:
I) Causalidade unidirecional de LPEXP para LTCsé&situacdo acontece se 0s coeficientes
estimados para a variavel LPEXP defasada, contid@2¢, forem conjuntamente diferentes
de zero, e os coeficientes estimados em (3) paaiavel LTC defasada forem, em grupo,
iguais a zero. Nesse caso, rejeita-se a hipotdaeemu(2) e aceita-se em (3);
i) Causalidade unidirecional de LTC para LPEXPri@sponde ao inverso da forma anterior,
ou seja, aceita-se a hipotese nula em (2) e rajeitam (3);



i) Causalidade bidirecional de LTC para LPEXPeldPEXP para LTC: Ocorre quando 0s
coeficientes estimados dessas duas variaveis defagarem conjuntamente diferentes de
zero, indicando que ndo se aceita a hipotese nul@ee (3); e
iv) Auséncia de causalidade: Refere-se ao casoac@ntla forma (iii), isto é, ndo se rejeita a
hip6tese nula em (2) e (3).
Conforme Granger (1988), em um modelo com duasiweid, se houver relacdo de

cointegracéo entre elas, entdo existe causalidagee® menos uma direcao.

Identificada a ordem de integragdo, se todas assspossuirem a mesma ordem de

integracéo I(d) e existir um vetgﬁ(;t O), em que a combinacao linear dessas variaveisiseja
ordem d - b, Z, =f'X, ~1(d-b),b>0, poder-se-a4 afirmar que ¥ um vetor de
cointegragéo de ordem (d, b), indicada por~ Cl(d,b (ENGLE e GRANGER, 1987).

A determinacdo das relacdes de cointegracdo emtvara@veis pode ser verificada por
diversos métodos, como, por exemplo, os de Engeaeger, Stock e Watson e Johansen.
Dentre esses trés testes de cointegracdo, escsheeste artigo o método de Johansen para
verificar o relacionamento de longo prazo entraxatde cambio e os precos de exportacéo
catarinenses da carne de frango. Essa escolhadeatia no estudo de Gonzalo (1994), em
gue destacou o procedimento de Johansen comaesaatiente superior aos outros dois.

A estimacdo econométrica das relagcbes de precosideoadas neste trabalho
fundamentou-se no modelo de auto-regressao vefud), cuja representacdo do VAR, de
ordem p, é expressa por:

Y, =0+0 .Y, ,+..+0 Y

pYi-p T &4 (4),

em que cada® ; € uma matriz de parametros k x kieg € um vetor k-dimensional de

termos ruido branco com matriz de covariancia

Segundo Mayorga et al. (2007), esses coeficieritesconsideram o relacionamento
entre as variaveis expressas no modelo VAR. Portastimpactos das inovacdes podem ser
analisados mediante a funcdo impulso-resposta,dglieeia 0 comportamento das séries
incluidas no modelo VAR em resposta a choquesatados por variaveis residuais.

Para Margarido et al. (2004), citado por Margafl@00), outra forma de caracterizar
0 inter-relacionamento dindmico entre as variawidis modelo pode ser captada pela

decomposicao da variancia dos erros de previs@koperiodos a frente. Esse instrumental



indica o efeito em termos percentuais que um chowie antecipado sobre determinada
variavel tem sobre as demais variaveis pertenceotsestema.

A equacéo (4) pode ser reparametrizada em termomdeodelo vetorial de correcéo
de erro (VEC), representado por:
AY

AY, =8 +T,AY, , +..+T + MY, , +e, , )5

p-1 t—-p+1

Em que I1 = )8 'e as combinagBes lineare8 Y, , representam as r relacbes de co-
integracéo.

De acordo com Harris (1995), a principal vantagenescrever o sistema em termos
do modelo de correcdo de erro refere-se a incldsdinformacdes tanto de curto quanto de

longo prazo, via ajustes nd Y, , as quais sdo dadas pelas estimativas dos paodnigte

IT .
A determinacdo do numero de vetores de cointegregder conhecimento sobre o
posto ou rank (r) da matrikl . Conforme Enders (1995), existem trés possibiédad
i) o posto dell ser completo. Nessa situacdo, qualquer combinagdar lentre as variaveis
€ estacionéria e o ajuste do modelo deve ser dfett@m as variaveis em nivel;
i) 0 posto dell ser nulo, logo ndo ha relacionamento de cointé&graco modelo deve ser
ajustado com as variaveis em diferenca; e
iii) @ matriz I1 ter posto reduzido. Nesse casor étores de cointegragcédo, em que 0<r <n.
Neste trabalho, utilizaram-se os testes do trago maximo autovalor para identificar a
presenca de vetores de cointegracdo. Para End#95)(1o teste do traco busca testar a
hipotese nula de que o niumero de vetores de coawi@y distintos seja inferior ou igual a r
contra a hip6tese alternativa de que o nimero slesteres seja maior do que r, podendo ser
expresso por:

e () = =T Y (- 4) 6),

i=r+1

em que / sdo os valores estimados das raizes caracteristitia®s da matrizIl e T,

namero de observagoes.



O teste do maximo autovalor pretende testar a dgedhula de que o niamero de vetores
de cointegracdo seja r contra a hipotese altematli® existéncia de r+1 vetores de

cointegracéo, podendo ser representado por:

A (1T +1) =T In(1- 1, ,) (7).

Ademais, este estudo considera os testes de higosedre os parametr@ise o .
Segundo Coelho (2004), os testes sobre os par&retsdio fundamentais a andlise de
integracéo entre mercados, pois permitem testas guarcados efetivamente fazem parte do
equilibrio de longo prazo e se a integracdo eaisenhercados pode ser considerada perfeita,
isto é, se uma variagdo no preco de um mercadpassada de forma completa ao outro
mercado no longo prazo.

As hipoteses sobre os parametros beta apreserftamadescrita por Harris (1995), no
qual pode ser expressa por:

Hy:B=Hep, (8),
em que H representa uma matriz de dimensdgxs e s representa o namero de
coeficientesf que ndo estdo restritos. A matgzé uma matrizsxr Jle parametros a serem
estimados envolvendovetores de cointegragéo.

Neste trabalho testam as seguintes hipoteses (yas

ﬂ P exp . frangoSC 0 (9);
ﬂTaxadecéth = 0 (10);
ﬁP exp. frangoSC — ﬂTaxadecémb (11).

As hipoteses nulas descritas em (9) e (10) buseatartse o mercado catarinense de
carne de frango e a taxa de cambio podem ser @yadiols integrados no periodo analisado.
Ademais, testa-se o0 grau de integracdo entre ess&s de precos mediante a hipGtese
contida na equacao (11).

A estatistica do teste razdo de verossimilhandaaalnl sobre os parametrpode ser

descrita da seguinte forma:



r 1- 2:

~210gQ(Ho) = -T Y log —= | ~ +(n-m) (12),

"ole-4

em queT, niumero de observacdesnumero de vetores de cointegra(ﬁo;e 7 autovalores
do modelo restrito e irrestrito B, nUmero de variaveis.

Por fim, determinaram-se os testes de hipétesa® s parametroa, que se busca
testar se as varidveis preco de exportacdo da darfieango catarinense e taxa de cambio
reagem ou ndo ao desequilibrio de longo prazo, eja, Se tais variaveis sdo ou nao
exogenamente fraca em relagcdo ao parametro de frago.

As hipoteses nulagH, cpnsideradas neste estudo sdo expressas por:

U p exp . frangoSC 0 13f;
aTaxadecémiD = 0 (14);
aPexp. frangoSC — 1 axadecanio (15).

As hipéteses nulas (13) e (14) testam a exogeneidadnercado catarinense de carne
de frango e na taxa de cambio, e a hip6tese (4&) se a velocidade de resposta das variaveis
a um dado desequilibrio de curto prazo no procdssajuste de longo prazo é a mesma no
mercado catarinense de carne de frango e taxandei@aA estatistica de teste de razédo de

verossimilhanca do parameinosegue a mesma formulagao definida para o paraghetro

2.2. Fontes dos dados

Os dados utilizados neste estudo consistem nassséleé precos de exportacao
(US$/ton.) da carne de frango em Santa Catarindidasb junto ao Ministério do
Desenvolvimento, Industria e Comércio Exterior (MDR011) e da taxa de cambio efetiva
real (IPA-OG — exportacdes), calculada mediantexa e cAmbio nominal (R$/US$), sendo
proveniente do banco de dados do Instituto de Fsssdicondmica Aplicada (IPEADATA,
2011). Essas séries foram colhidas para o periedargiro de 1989 a janeiro de 2011, em
gue se realizou uma analise para o periodo comassion como para dois subperiodos, sendo
gue o primeiro prevaleceu a taxa de cambio realdixo segundo, a partir de janeiro de 1999,
com o predominio da taxa de cambio real flutuante.

Ademais, também é importante ressaltar que essespnado foram deflacionados, pois,
conforme Wang e Tomek (2007) e Siqueira (2007),efladionamento incorpora uma



tendéncia nos dados, logo ndo faz sentido inclma tendéncia antes da realizacdo do teste

de cointegragao.

3. Resultados e Discussdes

A Figura 1 ilustra o comportamento dos precos xj@eacdo da carne de frango em
Santa Catarina durante o periodo de janeiro de a988eiro de 2011 e as taxas de cambio
vigentes nesse periodo. Como se observa pela ius¢@b dessa figura, tais precos
apresentam uma tendéncia definida ao longo do teAg®mais, percebe-se que essas séries
parecem serem cointegradas, visto que se movimentanjuntamente no periodo
considerado, mas para confirmar essa hipétesendsgeempregar testes econométricos de

cointegragao.
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Figura 1 - Precos mensais de exportacao da carfrardgp em Santa Catarina (LPEXP) e da
taxa de cambio (LTC), janeiro de 1989 a janeir@@l&l
Fonte: Organizacdo dos autores com base no Miwistiéer Desenvolvimento, Inddstria e
Comércio Exterior (MDIC, 2011) e do Instituto desBeisa Econbémica Aplicada
(IPEADATA, 2011).

Conforme os resultados dos testes de Dickey-Féllanentado (ADF) e de Phillips
Perron (PP), contidos na Tabela 1, verificam-seagugéries de precos de exportacdo da carne
de frango em Santa Catarina e das taxas de cardbieao estacionarias em nivel, ja que a
hip6tese nula de raiz unitaria ndo pode ser régifzara essas séries. No entanto, os dados
mostram que elas se tornam estacionarias em pardéerenca, indicando que apenas uma

diferenciacéo é suficiente para torna-las estacasa



Tabela 1 — Resultados do teste ADF e Phillips Peero nivel e em primeira diferenca para
as séries mensais de prec¢os logaritmizadas da darfrango em Santa Catarina
(LPEXP) e dataxa de cambio (LTC), janeiro de 1888neiro de 2011

Séries Modelo® Estatisticas do teste Estatisticas do teste
ADF Phillips Perron
LPEXP | 0,3445 0,2539
[ -1,5849 -2,0193
[l -1,4702 -1,9074
LTC I -0,8169 -0,9073
[ -1,8557 -1,4365
[l -2,5671 -2,1622
DLPEXP® [ -20,3150 -19,9865
[ -20,2855 -19,9604
1 -20,3007 -19,9803
DLTC ® [ -11,5135 -11,3127
[ -11,5273 -11,3179
[l -11,5196 -11,2961

Fonte: Dados da pesquisa.

@ O modelo | corresponde ao modelo sem intercepsene tendéncia e seu valor critico ao
nivel de significancia de 1% é -2,5738; o modeload modelo com intercepto e sem
tendéncia e seu valor critico ao nivel de significé de 1% é -3,4551; e o modelo lll, ao
modelo com intercepto e com tendéncia e seu vaicacao nivel de significancia de 1% é -

3,9933.

®) DLPEXP e DLTC representam, respectivamente, prangiferenca das séries relativa aos
precos de exportagdo da carne de frango em Sarti@irdae as taxas de cambio,

respectivamente.

Verificada a ordem de integracdo das séries deoprée exportacdo da carne de frango
catarinense e da taxa de cambio, realizou-se e tistcausalidade para examinar em que
nivel de mercado se origina as variagdes nos preces que sentido essas variacdes se
transmitem. Os resultados desse teste (Tabeland)izsiram a existéncia de causalidade
unidirecional de LTC para LPEXP. Isso significa quariacbes das taxas de cambio
precedem variacdes dos precos de exportacdo da darfrango catarinense nesse periodo

considerado.



Tabela 2 — Resultados do teste de causalidade aley&rpara as séries mensais de precos
logaritmizadas da carne de frango em Santa Cat@drifaXP) e da taxa de cambio
(LTC), janeiro de 1989 a janeiro de 2011

Hipdtese nula Estatistica F Probabilidade Resultado
LTC causa LPEXP 5,5612 0,0043 Aceita-se Ho
LPEXP causa LTC 1,3312 0,2660 Rejeita-se Ho

Fonte: Dados da pesquisa.

Antes de apresentar e discutir os resultados coentss ao modelo VAR, torna-se
necessério definir o nUmero de defasagens a serpm@do na estimacdo do seu modelo.
Neste estudo foram consideradas duas defasagerisrroe sugerido pelos critérios de razéo
de verossimilhanca, Akaike, Schwarz e Hannan-Quinn.

A metodologia VAR possibilita mensurar o poder aplieacdo de cada variavel do
modelo sobre as demais, por meio da decomposicii@mos de previsdo, cujos resultados
para a amostra completa analisada se encontramalreal3. Esses resultados indicam que,
apOs doze meses da incidéncia de um choque naoipaue sobre a variavel LPEXP,
13,50% da sua decomposicdo da variancia dos eergseyisdo foi explicada pela variavel
LTC, sendo o restante do seu comportamento reseld@la propria. Em contrapartida,
apenas 0,14% da variancia do erro de previsao d@:pode ser atribuida a variavel LPEXP
apos 12 meses de um choque ndo antecipado sobreasbvel, sendo parcela majoritaria

explicada pela prépria variavel.

Tabela 3 — Decomposi¢cao da variancia dos errogelgesgo, em percentagem, de LPEXP e
LTC, janeiro de 1989 a janeiro de 2011

Periodo Decomposicéo da variancia dos Decomposicéo da variancia dos

erros de previsao de LPEXP erros de previsao de LTC
LPEXP LTC LPEXP LTC

1 100,00 0,00 1,45 98,55

3 99,27 0,73 0,46 99,54

6 96,37 3,63 0,24 99,76

9 91,87 8,13 0,16 99,84

12 86,50 13,50 0,14 99,86

Fonte: Dados da pesquisa.

A partir do VAR, também se pode avaliar as elatdides da fungdo de impulso-

resposta. Os dados da Tabela 4 mostram que umodestido em LPEXP hoje causara,



respectivamente, 0,0290 e -0,0239 desvios-paddi@s &la propria e sobre LTC, no décimo
segundo més. Raciocinio analogo pode ser replipada os impactos de choques de LTC
sobre si proprio e sobre LPEXEsses resultados indicam que um choque néo ardecipa
sobre os precos de exportacdo catarinense da darfrango geraria pequenos efeitos no

curto prazo, isto é, verifica-se que os deseqiabtransitorios seriam corrigidos lentamente.

Tabela 4 — Elasticidades da fung¢do de impulso-sgapde LPEXP e LTC, janeiro de 1989 a
janeiro de 2011

Periodo Efeitos de choques de LPEXP sobre: Efditoshoques de LTC sobre:
LPEXP LTC LPEXP LTC
1 0,0600 0,0000 -0,0046 0,0382
3 0,0449 -0,0064 -0,0021 0,0540
6 0,0387 -0,0139 -0,0008 0,0515
9 0,0336 -0,0196 0,0002 0,0467
12 0,0290 -0,0239 0,0010 0,0421

Fonte: Dados da pesquisa.

Feitos esses procedimentos, passa-se a verifica Séries estudadas sdo co-integradas,
ou seja, se existem um relacionamento de longmpraize essas séries. Para isso, realizou-se
o teste de cointegragdo de Johansen. A especithicdganodelo adotado considera que tais
séries possuam tendéncias deterministicas, com@bservou na Figura 1. Ademais,
considerou-se que as equacodes de cointegracamdemte intercepto.

Conforme se observa os dados da Tabela 5, osadssltos testes foram divergentes,
pois o teste do trago indica rejeicdo da hipotesa, sinalizando a presenca de um vetor de
cointegracdo, enquanto o teste do maximo autovel@la que a hiptese nula ndo deve ser
rejeitada, logo ndo h& nenhum vetor de cointegragii® essas séries analisadas em nivel de
5%. Segundo Cheung e Lai (1993) e Harris (1995)trdeessas duas estatisticas empregadas
por Johansen nos testes de cointegracdo, o testa@oé mais robusto do que o teste do
maximo autovalor tanto no que diz respeito a simeanto a curtose nos residuos. Portanto,
com base nessas evidéncias, considerou-se o desuttdicado pelo teste do traco, ou seja,

que tais séries possuem um vetor de cointegracéo.



Tabela 5 - Resultados do teste de cointegracaoldmden para as séries mensais de precos
logaritmizadas da carne de frango em Santa Cat@drifaXP) e da taxa de cambio
(LTC), janeiro de 1989 a janeiro de 2011

Hipétese nula Teste do  Valor Critico Teste do maximo  Valor Critico
Traco (5%) autovalor (5%)

r=0 16,3523 15,4947 13,6899 14,2646

r<i 2,6623 3,8415 2,6623 3,8415

Fonte: Dados da pesquisa.

@ Indica rejeicdo da hipétese nula a 5% de sigmific

A equacao de cointegracao é expressa por: LPEXRI349 LTC, o que indica que,
ceteris paribuscada variagdo de 1% na taxa de cambio propici wanacgéo de 1,43% no
preco de exportacdo da carne de frango em Sangir@atno periodo de janeiro de 1989 a
janeiro de 2011. Segundo Coelho (2004), ndo bastaas ter um vetor de cointegracao para
garantir a participacao de todas as séries noibgaide longo prazo. Portanto, € necessario
realizar testes de hip6teses sobre os paranfepas se testar sua significancia e a interacéo
entre 0S pregos.

A partir dos resultados da Tabela 6, verifica-se gihipétese nula de que os precos de
exportacdo da carne de frango em Santa Catarinataxaade cambio ndo podem ser
considerados integrados deve ser rejeitada, pois w&lores da razdo de verossimilhanca
foram maiores que seus valores criticos de 5%.aRumnt tais varidveis participam das
relacdes de longo prazo.

Identificada a integracao entre essas séries, egasa a hipotese de perfeita integracao.
Os resultados indicam que a hipotese rilgexport frango S B Taxa de cambioNd0 pode ser
rejeitada. Isso significa dizer que variacdes a @e cambio real sdo repassadas de forma
completa aos precos de exportacao da carne deofeandgsanta Catarina durante esse periodo
analisado.

Tabela 6 — Testes de significancia de restricdpaaémetro de longo praz@)(do vetor de

cointegracao

Hipotese nula Razdo de Verossimilhanca Valor orifi®o)
BPexport frango s=0 511~ 3,84
BTaxa de camb=0 10,17* 3,84
B Pexport frango S— B Taxa de camb 0186 3,84

Fonte: Dados da pesquisa.
* Indica rejeicdo a 5% de significancia.



A Tabela 7 contém os valores dos testes de hipdebee 0 parametroa.. Esses
resultados mostram que a hip6tese de exogeneidacke ¢ rejeitada na série de precgos de
exportacdo da carne de frango em Santa Catarimtan®m tais niveis de precos reagem a
desequilibrios transitérios ocorridos na taxa dalié. Em contrapartida, a taxa de cambio é
considerada exogenamente fraca em relagdo aokegude longo prazo. Ademais, quando se
analisa a hipOtesgrexport frango S& O Taxa de cambio VErifica-se quas velocidades de resposta das
variaveis a uma dada situacao de desequilibricude prazo no processo de ajuste de longo
prazo ndo sao estatisticamente iguais para asssdeigrecos de exportacdo da carne de

frango catarinense e para a taxa de cambio nesselpe

Tabela 7 — Testes de significancia de restricaoesolparametro

Hipétese nula | Raz#o de Verossimilhan¢a Valor oritfi%)
CGlpexport frango s=0 9,80* 3,84
OlTaxa de camb=0 0,55 3,84
O pexport frango S— X Taxa de cambi 4,57* 3,84

Fonte: Resultados da pesquisa.
* Indica rejeicdo a 5% de significancia.

Os resultados da estimagdo do modelo VEC (Tabelan@&tram que 4,87% do
desequilibrio de curto prazo, referente a trajatde longo prazo, sdo corrigidos a cada més, o
gue indica que necessitaria, em média, de vinteesngara corrigir o desequilibrio, ou seja,
esses desequilibrios transitérios sdo corrigidosateente. Outra inferéncia que pode ser
extraida desses resultados é que o coeficienteedo ple exportacdo da carne de frango em
Santa Catarina, com defasagem de um periodo, mpséra variacdo de 1% no seu prego
nesse més ocasionara uma variagédo de 22,86% nsegu@ste. De forma similar, constata-se
que uma variacdo de 1% na taxa de cambio, no.iné&sultard em uma variacao de 3,25%

em seus precos no més seguinte.

Tabela 8 — Estimacao do VEC referente a varidwjgde exportacdo da carne de frango em

Santa Catarina, janeiro de 1989 a janeiro de 2011

Variavel explicativa Coeficiente estimado Estatisti Desvio padrao
a -0,0487 -3,5015 0,0139
ALPEXPy.1 -0,2286 -3,8387 0,0596
ALTC 4 -0,0325 -0,3483 0,0934

Fonte: Dados da pesquisa.



A discussdo desses resultados apresentados almanggéries de precos mensais de
exportacao da carne de frango praticados em Sangaia e as taxas de cambio vigentes no
Brasil no periodo de janeiro de 1989 a janeiro@EL2No entanto, verificou-se uma mudanca
no regime cambial na economia brasileira, em qupassou de taxa de cambio fixa para
flutuante a partir de janeiro de 1999. Portantaapgerificar se essa mudangca no regime
cambial influenciou o processo de formacgédo de elgexportacdo da carne de frango em
Santa Catarina, refaz-se a analise econométrica plais subperiodos. O primeiro
compreende janeiro de 1989 a dezembro de 1998dquagorava o regime de cambio fixo e
0 segundo, a partir de janeiro de 1999, em queassop a adotar no Brasil o regime de
cambio flutuante.

Ao replicar os testes de raiz unitaria ADF e PRagada subperiodo, constata-se que as
séries avaliadas em ambos subperiodos ndo saoioraté&s em nivel, porém uma
diferenciacéo é suficiente para torna-las estacasa

O teste de causalidade de Granger indica a presengausalidade unidirecional de
LTC para LPEXP para o periodo a partir de jane&dl@99, sinalizando que variagBes das
taxas de cambio precedem variacdes dos precospoet@xdo da carne de frango catarinense
guando predomina a taxa de cambio flutuante.

Tendo em vista que as duas séries analisadastsgoaitas de mesma ordem nos dois
subperiodos considerados, emprega-se a analis@idigracdo. Entretanto, antes disso,
buscou-se identificar o nimero de defasagens ampregada no modelo VAR. Seguindo os
critérios recomendados pela razdo de verossimidhafkaike, Schwarz e Hannan-Quinn, o
primeiro subperiodo considera duas defasagens ndelmovVAR, enquanto o segundo
subperiodo, com base nos dois ultimos critériosreeftiados, adota uma defasagem no
modelo VAR. Especificadas as defasagens a seremrpm@das ao modelo VAR,
apresentam-se os resultados relativos a decompod@gévariancia dos erros de previsao
(Tabela 9) e as fun¢des de impulso-resposta (Tal@lpara cada subperiodo analisado.

Os resultados da decomposicdo da variancia daveati®?EXP se modificam entre os
dois subperiodos analisados, ou seja, 93,75% daceportamento apds doze meses da
incidéncia de um choque nao-antecipado sobre ess&vel eram atribuidos a essa prépria
variavel, sendo apenas 6,25% resultante da tax@aaio no periodo que se praticava o
regime de cambio fixo. Entretanto, a variavel netata taxa de cambio passa a explicar
20,58% da variancia dos erros de previsao de LPEXBegundo periodo analisado, em que

vigora o regime de cambio flutuante.



Tabela 9 — Decomposicao da variancia dos errogelgesgo, em percentagem, de LPEXP e

LTC nos dois subperiodos considerados

Periodo Decomposicéo da variancia dos Decomposigéo da variancia dos erros
erros de previsao de LPEXP de previsdo de LTC
LPEXP LTC LPEXP LTC LPEXP LTC LPEXP LTC
@ @ (b) (b) @ @ (b) (b)
1 100,00 0,00 100,00 0,00 0,37 99,63 1,69 8,3
3 99,82 0,18 98,89 1,11 0,72 99,28 2,77 237,
6 98,38 1,62 94,11 5,89 0,45 99,55 2,97 037,
9 96,08 3,92 87,06 12,94 0,51 99,49 3,00 ,0®7
12 93,75 6,25 79,42 20,58 0,83 99,17 2,99 7,00

Fonte: Resultados da pesquisa.

Nota: @ O subperiodo 1 compreende o periodo de janeit088 a dezembro de 1998
Corresponde o subperiodo 2 que contempla o pedegineiro de 1999 a janeiro de 2011.

Conforme se verifica pela Tabela 10, os deseqioBbtransitérios sdo corrigidos
lentamente mesmo diante do regime de cambio flteéugnque as elasticidades da funcao de
impulso-resposta indicam que um desvio padrao eBXER no periodo atual, causara 0,0113
e 0,0237 desvios padrdes sobre ela mesma no dé&ggundo més, respectivamente, nos

regimes de cambio fixo e flutuante.

Tabela 10 — Elasticidades da funcdo de impulsoestapde LPEXP e LTC nos dois
subperiodos considerados

Periodo Efeitos de choques de LPEXP sobre: Efdiashoques de LTC sobre:
LPEXP LTC® LPEXP LTC® LPEXP LTC®W LPEXP LTC®
@) (b) @ (b)

1 0,0519 0,0000 0,0638 0,0000 -0,0022 0,0359 -®0040,0346
3 0,0314 -0,0026 0,0484 -0,0089 0,0031 0,0494 TBOO 0,0428
6 0,0203 -0,0065 0,0377 -0,0191 -0,0005 0,0381 0«20 0,0403
9 0,0151 -0,0081 0,0297 -0,0256 -0,0034 0,0267 0460 0,0375
12 0,0113 -0,0082 0,0237 -0,0296 -0,0046 0,0190 0041  0,0348

Fonte: Resultados da pesquisa.

Nota: @ O subperiodo 1 compreende o periodo de janeit088 a dezembro de 1998
Corresponde o subperiodo 2 que contempla o pedeganeiro de 1999 a janeiro de 2011.

Para verificar se ha relacionamento de longo pese as séries de precos analisadas
em cada um dos subperiodos, recalculou-se o testeoiitegracdo de Johansen, cujos
resultados se encontram na Tabela 11.



Tabela 11 - Resultados do teste de cointegracdoftEnsen para as séries mensais de pre¢os
logaritmizadas da carne de frango em Santa CatéiREXP) e da taxa de

cambio (LTC) nos dois subperiodos considerados

Periodos” Hip6tese Teste do | Valor Critico ;eés)t?mio Valor Critico
Trago (5%) autovalor (5%)
Subperiodo Ho:r=0 12,9811 15,4947 9,0496 14,2646
. Ha: <1  3,931%” 3,8415 3,9319 3,8415
Subpze“bdo Ho:r=0 16,0308 15,4947 14,9139 14,2646
Ha: <l 1,1172 3,8415 1,1172 3,8415

Fonte: Resultados da pesquisa.

@ O subperiodo 1 compreende o periodo de janeird9®® a dezembro de 1998; e o
subperiodo 2 contempla o periodo de janeiro de 4988eiro de 2011.

®) Indica rejeicéo da hipétese nula a 5% de sigmifica

No primeiro subperiodo analisado, os testes dmteado maximo autovalor indicam
rejeicdo em nivel de 5% da hipGtese alternativagqde existe no maximo um vetor de
cointegracdo entre as séries avaliadas. Isso is@gndizer que ndo houve relagdo de
cointegracdo entre as séries de precos de exportizcé@arne de frango em Santa Catarina e
as taxas de cambio sob o regime de cambio fixaekamto, quando passa a vigorar o regime
de cambio flutuante (correspondente ao segundoesigiolp considerado), tais séries sdo
cointegradas, visto que tanto o teste do tragotqudm maximo autovalor sinaliza a presenca
de um vetor de cointegragéo.

A equacdo de cointegracdo para esse periodo govagregime de cambio flutuante é
expressa por: LPEXP = 1,0439 LTC. Para confirmdiaeve relacionamento de longo prazo
entre essas séries, replicaram-se os testes deddgGsobre os parametifasOs resultados
encontrados foram idénticos ao do periodo completo, €, os precos de exportacdo
catarinense da carne de frango e da taxa de cgraltioipam das rela¢gbes de longo prazo e
as variagcdes na taxa de cambio real sdo repassadagletamente para os precos de
exportacao da carne de frango catarinense.

No tocante ao teste de hipéteseda mesma forma que obtido no periodo completo,
nessa fase em que vigora o cambio flutuante, adsndle precos de exportacdo da carne de
frango reagem a desequilibrios transitérios ocosidos niveis de pre¢os da taxa de cambio,
porém o inverso ndo se verifica. E relevante remstmbém que as velocidades de resposta



das varidveis a uma dada situacdo de desequilllericurto prazo no processo de ajuste de
longo prazo ndo sdo estatisticamente iguais pasaré&s de precos de exportacdo da carne de
frango em Santa Catarina e para a taxa de cambse sebperiodo analisado.

Com relacdo a estimacdo do modelo VEC, os resdtadoa o periodo que vigora o
regime de cambio flutuante indicam que 11,12% dsegeilibrio de curto prazo, referente a
trajetoria de longo prazo, séo corrigidos a cads, m&ue indica que necessitaria, em média,
de nove meses para corrigir o desequilibrio. Isgmifca dizer que a remocao dos
desequilibrios de curto prazo requereu menos tempom regime de cambio flutuante.

4. Conclusdes

Os resultados obtidos para o periodo completo désanda carne de frango mostram
gue existe um vetor de integracdo entre seus prgexportacdo catarinense e a taxa de
cambio. Essa evidéncia nao foi verificada duranygedodo relativo a vigéncia da taxa de
cambio real fixa. Entretanto, quando se considdese em que a taxa de cambio real passa a
ser flutuante, os testes econométricos demonstugnas) variacdes na taxa de cambio real sdo
completamente repassadas aos precos de exportdgéinense da carne de frango.

O teste de causalidade de Granger indica que @msSadas taxas de cambio real
precedem variagcdes dos precos de exportacdo da darrfrango catarinense quando se
considera o periodo completo de anélise como tansbgantir de janeiro de 1999.

Outra inferéncia que se pode extrair desse estupaéto a decomposi¢cdo da variancia
dos erros de previsdo da variavel referente agpprée exportacdo da carne de frango. Em
um regime de cambio flutuante, o comportamento alasgiavel apds doze meses da
incidéncia de um choque ndo-antecipado sobre éjariprpassa a ter uma participacdo mais
expressiva da taxa de cambio como fator explicatav@ariancia dos erros de previsao.

Com base na estimagdo do modelo de corre¢do deosrdesequilibrios de curto prazo
nos pre¢os de exportacdo da carne de frango séwvidoe de forma mais rdpida com a
mudanca para o regime de cambio flutuante.

Ademais, este estudo buscou mensurar os efeittexdade cambio sobre os precgos de
exportacdo catarinense da carne de frango. Entoetantras varidveis como os precos da
carne de frango vigentes no mercado internacianea, também influenciam o processo de

formacéo de precos, podem ser consideradas eno$uggtudos.
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