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RESUMO
O objetivo deste trabalho € modelar a taxa de cambio do Chile, tendo por base dois modelos aplicados para a
estimacao da taxa de cambio do Peru. O objetivo deste trabalho é averiguar qual dentre esses dois modelos aplicados
para o caso do Peru € o mais adequado para o caso chileno, aplicando-se o critério de Akaike e o teste de Wald. Foi
estimada uma relagé@o de longo prazo (cointegragado) entre as variaveis do modelo. Assim, foi encontrada uma relagao
de longo prazo entre a taxa de cambio e a taxa de juros e o risco-pais para o caso chileno.
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ABSTRACT
This study was aimed at modelling the exchange rate in Chile, based on two models used to estimate the exchange rate
in Peru. The objective is to determine which of these two models used in Peru is the most suitable for the Chilean case
by applying the Akaike criterion and Wald test. A long-term relationship (cointegration) was estimated between the
model variables. Thus, a long-term relationship was found among exchange rate, interest rate and country risk.
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1 INTRODUGAO

De acordo com Gala (2006), o Chile foi um exemplo de pais latino-americano que teve uma politica
cambial em um patamar de alta competicdo a partir da metade da década de 1980, o que restringiu
contextos de sobrevalorizagdo, como o ocorrrido com as principais economias da regido nos anos da
década de 1990. As experiéncias pelas quais o Chile passou ao longo dos 30 anos que antecederam a
década de 1990 sao interessantes, como o sistema de cambio de “tablitas” e ancoragem, com a presenga
de bandas e oscilagées mais livres. O cambio do Chile passou por periodos de sobrevalorizagao, fruto das
politicas do populismo latino-americano e das conhecidas ancoras cambiais que tinham o propoésito de
realizar a estabilizagdo dos pregos. Esse pais teve a experiéncia da vigéncia de niveis de estabilidade
relativa e subvalorizagdo do real exchange rate targeting que foi colocada em pratica por intermédio das
bandas, principalmente, no periodo que englobou 1985 e 1995. A partir de 1999, a taxa de cambio do Chile
apresentou sucessivas apreciagdes, resultado das metas para alcancar patamares de inflagdo compativeis
com as metas de inflagdo preestabelecidas e também com o intenso fluxo de capital no inicio dessa década,
forcando o pais a realizar aquisigées de reservas cambiais e controles de capitais que foram introduzidos no
ano de 1991 com o objetivo de evitar a valorizagao do peso. O resultado dessa politica, segundo Ffrench-
Davis' (2004, p. 209, apud GALA, 2006), foi a valorizagdo menos intensa da taxa de cambio do Chile
quando comparada com 0s outros paises da América Latina. Em 1994, a taxa de cambio real desse pais
experimentou uma valorizagao na ordem de 3,6% com relagdo ao que vigorou em média no periodo 1987-
90, sendo que para os paises da América do Sul, o percentual foi estimado em 24%. Mas nos anos de 1995
a 1997, a intensa migracao dos fluxos de capitais e uma queda da intervencdo do BC do Chile acarretou
valorizagdo em termos acumulados de 16% até o periodo em que ocorreu a crise asiatica, que resultou em
uma saida de capitais e uma consequente depreciacdo da taxa de cambio. A piora dos atritos entre o
sistema de metas de inflagdo (que prevaleceu na década de 1990) e o regime de bandas cambiais forgou o
governo a excluir essas metas a partir do ano de 1999, com o objetivo de buscar baixos patamares de
inflacao (MORANDE, 2001, p. 6, apud GALA, 2006). A depreciacao que ocorreu ao longo da crise asiética
acarretou a diminui¢cdo dos riscos de uma valorizag¢éo intensa, resultado da exclusao do regime de bandas.
A trajetéria do cambio do Chile foi de desvalorizacao até o ano de 2003.

Para Pinto et al. (2008), a volatilidade cambial se elevou no Chile quando foi instaurada a flexibilidade
da taxa de cambio®. As evidéncias apontaram para uma diminuicdo dentro da banda de 2,5% de 80,30%
para 59,49% com a mudancga do regime cambial. As observagcbes empiricas mostraram uma ligeira queda
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na volatilidade da taxa de juros para o Chile quando comparados o periodo de flexibilidade cambial e o de
rigidez cambial’. As taxas de juros apresentaram grande volatilidade tanto no regime de cambio fixo quanto
no regime de cambio variavel. Sob o regime de cambio flexivel, as bandas de 0,25% e 0,5% englobaram
8,86% do valor das observacoes. Assim, constatou-se que grande parte das observacdes sobre a taxa de
juros esteve em um patamar mais elevado do que 0,5% para a época em que prevaleceu a flexibilidade
cambial. Esses resultados mostram que esse valor foi considerado alto, 0 que mostrou a possibilidade de
que no Chile, a taxa de juros foi usada para exercer um controle sobre a volatilidade dos precgos (inflagéo). A
volatilidade das reservas na época em que a taxa de cambio era flexivel diminuiu abruptamente, sendo que
o ritmo das mudangas mensais que se situaram dentro da banda de 2,5% na época da flexibilidade do
cambio elevou-se fortemente de um patamar de 60,60% (cambio rigido) para 81,01% (cambio flexivel) e no
interior da banda de 1% houve uma elevagcdo da ordem de 37,87% (cambio fixo) para 46,83% (cambio
flexivel). A volatilidade da taxa de inflagao teve uma queda com a presenca da flexibilidade do cambio no
Chile. A frequéncia atrelada as observagdes dentro da banda de 0,5% elevou-se de 56,06% para 75,94%
com a mudanca do sistema de cambio. Com a presenca da flexibilidade do caAmbio, houve uma diminuicéo
da volatilidade da base monetaria, onde as observacdes no interior da banda de 2,5% eram de 30,30% sob
0 cambio fixo contra 42,46% com o cambio flutuante, porém na banda de 1% ocorreu uma ligeira elevagao
dessa volatilidade de 16,66% (rigidez cambial) para 13,69% (flexibilidade cambial). O que se conclui por
intermédio da analise de volatilidade € que o Chile utilizou os mecanismos da taxa de juros e reservas
internacionais nas ocasides em que a taxa de cambio passou a ocasionar ascensao da taxa de inflagcao
juntamente com desequilibrios do balango de pagamentos. O estudo econométrico de Morandé et al. (2002)
da aplicagdo de um modelo GARCH concluiu que a volatilidade da taxa de cambio do Chile permaneceu
relativamente estavel ao longo da década de 1990, com excegao de algumas turbuléncias que ocorreram ao
longo dessa década, sendo que ndo ha evidéncia que ao longo desta década a volatilidade da taxa de
cambio tenha tido um efeito negativo no prémio de risco da taxa de cambio. Essa constatagdo foi
confirmada pelo teste da causalidade de Granger. Edwards (1999) estimou um modelo VAR para o periodo
de 1991 a 1998 e constatou que a mudanga na taxa dos fluxos de capital teve pouco efeito nas taxas de
juros indexadas e o controle de capital do Chile ndo teve efeito na taxa de cambio real. As indicacdes
mostram que, ao contrério dos objetivos dos arquitetos da politica macroecondmica, os controles nao
poderiam evitar, mesmo no curto prazo, a apreciacao da taxa de cambio. Existem algumas evidéncias de
que os controles foram capazes de afetar, pelo menos temporariamente, as taxas de juros internas, sendo
que a magnitude desse efeito foi muito pequena.

O estudo de Vieira et al. (2007) englobou a época em que estava em vigéncia no Chile o cambio
flexivel sob o regime de metas de inflagdo, por meio de uma estimagdo de um modelo VAR via
decomposicao de variancia (ADV) com a utilizacdo de variaveis taxa de cambio e inflagdo, onde ele conclui
que a dinamica cambial recebeu impactos da inflacdo e taxas de juros, embora em menores proporcdes
quando comparados com 0s impactos das variaveis reservas e base monetaria. Em termos empiricos,
segundo Vieira et al. (2007), a inflagdo explicou 3,15% da variagdo da taxa de cambio do Chile; ja as
variaveis reserva e base monetaria explicaram em torno de 3% da variagcdo na taxa de cambio. Esses
resultados mostram que no Chile, com a presenga do regime de cambio flexivel e metas de inflagédo, as
oscilacoes de pregos (inflagéo) exerceram influéncia sobre a taxa de cambio. Com a presenga do cambio
flexivel, as reservas acabaram por exercer menor influéncia para a movimentagao da taxa de cambio. Por
meio da utilizagdo do instrumento da ADV sob a presenca do cambio flexivel juntamente com metas de
inflacdo, constatou-se que a taxa de cambio teve importancia para explicar a dinamica da inflagdo em
21,92% para o Chile. Segundo Vieira et al. (2007), a funcao da taxa de juros para explicar a dinamica da
taxa de cambio nao se verifica, dado que sob o sistema de cambio flexivel e metas de inflagdo, ndo existe
uma relacéo direta entre a taxa de cambio e a taxa de juros, tendo em vista que a taxa de juros possui uma
relacdo mais direta com o controle da inflagdo, ndo impactando significativa e diretamente nas mudancgas da
taxa de cambio, sendo que esta constatacio foi feita por meio de um instrumento econométrico de Analise
de Decomposicédo da Variancia (ADV). Segundo De Gregorio et al. (2004), no regime de cambio flexivel, a
volatilidade foi controlada por meio de controles de capital, como foi averiguado nos anos de 2001, 2002 e
2003, em que ocorreu a venda de doblares pelo Banco Central chileno com o intuito de evitar
desvalorizacores excessivas da taxa de cambio. Segundo Rodrik* (2004, apud Arajo, 2010), a partir da
segunda metade da década de 1980, os elevados patamares da taxa de cambio exerceram um papel crucial
no contexto de crescimento econdmico. Um exemplo foi o que aconteceu na década de 1980, em que o
crescimento econdmico esteve inserido em um contexto de grandes mudangas dos pregos relativos em
favor do crescimento dos bens comercializaveis. Apds a crise de 1982-1983, a duplicacdo da taxa de
cambio exerceu um papel imprescindivel para a realizagdo da diversificacdo das exportagcdes nao-
tradicionais, o que contribuiu para o crescimento econémico. O modelo econométrico usado neste trabalho

% Periodo que engloba 1994:07 a 1999:09
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mostrou a ocorréncia de uma relagao positiva entre a subvalorizagdo cambial e a taxa de crescimento
econdémico.

2 O MODELO MONETARIO

Existe um bom numero de modelos teéricos que foram desenvolvidos para modelar o comportamento
da taxa de cambio nominal: Chinn (1997), Dornbusch (1976), Cardenas (1997), Owen (2001), Rosemberg
(2000) e Meese e Rogoff (1983b), entre outros. Mais especificamente, existem dois enfoques de
determinacdo da taxa de cambio, o enfoque tradicional de fluxos, que ressalta o papel dos fluxos
internacionais de bens na determinacdo do tipo de cambio, e um enfoque mais recente, o enfoque do
mercado de ativos, em que a taxa de cambio é determinada pelas condigbes de equilibrio dos stocks
existentes dos ativos financeiros. A abordagem do mercado de ativos constata que, além da taxa de cambio
representar uma taxa de converséo entre duas moedas, também é um ativo financeiro transacionado nos
mercados financeiros internacionais.

Os modelos monetarios podem ser com precos fixos ou flexiveis. Assim, quando os precos sao fixos,
nao se cumpre o PPA (DORNBUSCH, 1976), e, nesse caso, um incremento na oferta monetaria (doméstica)
gera uma saida de capitais (devido a uma queda da taxa de juros), acarretando uma depreciacao da taxa de
cambio.

Si=Bo + B1(Mrmy*) + Ba(Yrryt™) + Balirit") + Ba(Tm-11") + & (1)

S; é a taxa de cambio nominal no periodo t, m; o logaritmo da oferta monetaria no periodo t, y; 0
logaritmo do indice do PIB real no periodo t, i; a taxa de juros no periodo t, y; o logaritmo do indice do PIB
real no periodo t, m a taxa de inflagdo no periodo t. As variaveis com * estdo relacionadas ao pais
estrangeiro, enquanto as variaveis sem * estdo relacionadas ao pais doméstico. A notacdo ** denota a
diferenga de uma variavel do pais doméstico com relag@o ao pais estrangeiro (nesse caso, o diferencial das
variaveis do Chile com relacao as variaveis dos Estados Unidos).

Si=Bo + Bim; +Boyi +Bsir +PaTh +Er. (2)

Outro modelo de taxa de cambio é o impacto do risco-pais no cadmbio, por meio da inclusdo da
variavel Spread na forma de logaritmo dos pontos basicos, denotada por r;.

Para o caso chileno, 0 modelo a ser utilizado é aquele que apresenta o menor critério de Akaike (CIA)
entre o modelo da PPA e o modelo com a inclusao do risco-pais. Por outro lado, no caso chileno, eliminou-
se o diferencial do PIB real de ambos os paises y; devido as diferengas de periodicidade no fornecimento de
dados para essa variavel (no caso do Chile, a periodicidade para essa variavel é mensal e para os Estados
Unidos € trimestral). No caso da equagdo (4), as varidveis utilizadas tém por base os dados
macroecondmicos do Chile. Dessa forma, os modelos a serem testados serdo:

Si=Bo + B1mtn + B3it“ + B4TTtM + &. )
Si=Bo + B1mtn + Bar; + Bsit“ + & (4)
3 MODELOS ARMA

E possivel combinar um processo de média mével com uma equagcao linear em diferengas para obter
um modelo de média mével autorregressivo. Considere a equagao em diferengas de ordem pth.

)
yr:a0+zaiyt—i+xt (5)

i=1

Agora, seja {xt} o processo MA(q); podemos escrever:

P q
yt:a0+zaiyr—i+xr + leigf—i (6)
i=1 i=0

As raizes caracteristicas da equacgdo (6) estdo todas no circulo unitério {y,} e € chamada modelo
autorregressivo de média movel (ARMA) para y, . Se a parte homogénea da equagéo em diferengas possuir p

lags e o modelo para x, g lags, o modelo é chamado ARMA (p,q). Se g=0, o processo é chamado processo
autorregressivo puro, denotado por AR(p), e se p=0, o processo de média mével puro é denotado por MA(q).
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Entretanto, se uma ou mais raizes caracteristicas € maior ou igual a unidade, a sequéncia {y,} € um processo
integrado e a equagéo (6) € chamada um modelo ARIMA autorregressivo integrado de média mével.

4 METODOLOGIA BOX-JENKINS

Box e Jenkins popularizaram o método dos trés estagios com o objetivo de selecionar um modelo
mais apropriado para o propésito de estimacgéo e previsdo de séries de tempo univariadas. No estagio de
identificacao, o pesquisador visualiza as séries de tempo, fungdo autocorrelagéao e fungéo de autocorrelagao

parcial. Plotando cada observagédo da sequéncia {y,} contra t fornece informagdes Uteis sobre outliers,

valores ausentes e quebras estruturais nos dados. Varidveis ndo-estacionarias podem ter uma tendéncia
acentuada e valores omitidos juntamente com os outliers podem ser corrigidos nesse ponto. Uma
comparacao das fungdes de autocorrelacdo (FAC) e das fungdes de autocorrelagao parcial (FACP) com
relacdo a processos teéricos ARMA pode sugerir muitos modelos plausiveis.

Uma idéia fundamental da metodologia Box-Jenkins é o principio da parciménia. A incorporagao de

coeficientes adicionais aumentara o R*ao custo de reduzir os graus de liberdade. Box e Jenkins dizem que
os modelos de parcimdnia produzem melhores resultados do que os modelos parametrizados. Os modelos
de parciménia habilitam bem os dados, sem a necessidade de incorporar alguns coeficientes
desnecessarios.

Em um exemplo extremo, notamos que o modelo AR(1) ¥,=0,5y, ,+& tem o equivalente média
mével de ordem infinita representado na forma:

v, =€,+0,5¢,_,+0,25¢,_,+0,125¢, ,+0,0625¢,_, +...

Em muitos exemplos, aproximando este processo MA(ec) com um modelo MA(2) ou MA(3) dara
uma boa estimagao. Entretanto, o modelo AR(1) é o mais parcimonioso e consequentemente o preferido.

Suponha que queremos estimar o modelo ARMA (2,3):
(1_a1L_azL2)yf =(I+B L+ B,L +133L3)€f (7)
1+B,L+p,L° +B,L
Também suponha que (1—a1L—a2L2) e (B, LAPL 4,1 podem ser fatorados como (1+cL)

(1+al) e (1+cL) (1+b1L+b2L2) , respectivamente. Desde que (1+cL) é um fator comum de (7) que tem uma
forma parcimoniosa:

(1+aL)y,=(1+b L+b,L’ )€, (8)
5 ESTACIONARIEDADE E INVERTIBILIDADE

A estimativa dos coeficientes autorregressivos sao consistentes com a presenga de estacionariedade
e invertibilidade. A estimagédo do modelo Box-Jenkins necessita que o modelo seja invertivel. Formalmente,

{yt} € invertivel caso possa ser representado por um processo autorregressivo convergente de ordem
finita. Invertibilidade €& importante porque o uso da funcdo de autocorrelacdo (FAC) e fungcdo de
autocorrelagédo parcial (FACP) assumem que a sequéncia {yt} deve ser aproximada por um modelo
autorregressivo. Como uma demonstragao, considere um modelo simples MA(1):

Y, =€ _18181‘—1 9)

Entao, se ‘,31 | <1
v, /(1-B L)=¢,

ou
VABY ALY+ Byt =€, (10)
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Se |B1 |<1, (10) pode ser estimado usando o método Box-Jenkins. Entretanto, se |B1 |>1, a sequéncia

{y, } nao pode ser representada por um processo AR de ordem finita e nem ser invertivel.

6 MODELOS DE DADOS SAZONAIS

As técnicas de Box-Jenkins para modelar dados sazonais ndo sado diferentes dos dados néao-
sazonais. Dados em forma trimestral sdo representados como:

y.=a,y, ,+€,, la,|<1 (11)

e y,=&+PE., (12)

Para modelos como o da equagéo (12), os graficos das fungbes de autocorrelagcao (FAC) apresentam
picos no lag 4 e todas as outras autocorrelagbes sdo iguais a zero. A fungdo de autocorrelagdo (FAC) e
funcdo de autocorrelagao parcial (FACP) para processos combinados sazonais/nao-sazonais refletirdo
ambos os elementos.

O teste de raiz unitaria nos modelos de regressao surge para averiguar se a série é estacionaria ou
nao. Considere a equacao de regressao abaixo:

yl:a0+alzt+et (13)

A suposicdo do modelo de regressao classica exige que ambas as sequéncias {y;} e {z} sejam
estacionérias com os erros tendo média zero e variancia finita. Na presenca de varidveis ndo-estacionérias,
a regressio é espuria. Uma regressao espuria tem um alto R®, estatistica t que parecem ser significantes,
mas com resultados sem significado econémico. Séries de tempo nao-estacionarias acarretam né&o-
consisténcia da estimativa dos minimos quadrados, ao mesmo tempo em que os testes estatisticos tornam-
Sse n&0-seqguros.

6.1 Testes de Dick-Fuller
Segundo Enders (2009), Dick-Fuller considera trés tipos diferentes de equagbes das regressdes que
podem ser utilizadas para testar a presenga de raiz unitaria.

Ay =vy, . +8, (14)
Ay, =a,+7y,, +§ (15)
Ay =a,+yy,_ +a,t+éet (16)

A diferenga entre essas trés regressdes estd relacionada com a presenca dos elementos
deterministicos a, e a,t . Aequagéo (14) € o caso do modelo de passeio aleatorio; a equagéo (15) mostra a

adicao de um intercepto ou um termo de deslocamento, e a equagédo (16) inclui ambos os termos de
deslocamento e de tendéncia linear no tempo. O parédmetro de interesse dessas trés equagbes de
regressdo é Y. Se y=0, a sequéncia {y;} possui uma raiz unitdria. O teste tem por objetivo estimar as

equacoes (14), (15) e (16), usando MQO, a fim de obter o valor estimado ¥ e o erro-padrdo associado com

esse parametro. A comparagao entre os resultados da estatistica t e o valor das tabelas de Dick-Fuller
permite ao pesquisador determinar se deve aceitar ou rejeitar a hipétese nula y=0.

Phillips e Perron, segundo Enders (2009), desenvolveram uma generalizacdo do teste de Dickey-
Fuller que permite fazer suposicées bastante leves sobre a distribuicdo dos erros. Para explicar de forma
breve esse procedimento, considere as seguintes equacdes de regressao:

yt=a3+al*yt—l+/ur (17)

yt:§()+§1yt71+52(t_T/2)+ﬂt (18)
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Onde T é o nimero de observagdes e o distirbio do termo 4, é tal que Eu, =0, sem as exigéncias de

que o termo de perturbacao seja serialmente nao-correlacionado ou homogéneo. Em vez de respeitar as
hipéteses Dickey-Fuller de independéncia e homogeneidade, o teste de Phillips-Perron permite que os
disturbios possam ser fracamente dependentes e distribuidos de forma heterogénea. Perron (1989)
desenvolveu um procedimento formal para testar a hipétese nula da presenga de raiz unitaria por meio do
conhecimento do periodo Th para realizar o teste de estacionariedade da série.

6.2 Teste de Dick-Fuller aumentado
Segundo Enders (2009), nem todos os processos das séries de tempo podem ser bem representados

pelo processo autorregressivo de primeira ordem Ay, =a, + %, , +a,t + €, . E possivel usar os testes de

Dick-Fuller nas equacbes de ordem mais elevada como (14), (15) e (16). Considere 0 processo
autorregressivo de ordem pth.

Y =4y +a1yz—l +a2yz—2 +a3yt—3 +"'+ap—2yl—p+2 +(ap—l +ap)yt—p+l _apAyl—[H—l +8t (19)

Por meio de dedugdes matematicas, obtém-se a equacgao (13):

V4
Ayt = a() + Wt—l + z lBiAyt—i+l + 81
i=2

14

Onde y = —(1-3 a,)
-
B, = z a,; (20)

=1

Em (20), o coeficiente de interesse é ¥ ; se ¥=0, a equagéo em primeira diferen¢a possui uma raiz

unitaria. Pode-se testar a presencga de raiz unitéria usando as mesmas estatisticas Dick-Fuller discutidas
acima. De novo, a estatistica apropriada a ser utilizada depende do componente deterministico incluido na
equacao de regressdo. Sem um intercepto ou tendéncia, usa-se a estatistica 7 ; com o intercepto, usa-se a

estatistica 7,,€com ambos, a tendéncia e intercepto, utiliza-se a estatistica 7, .

6.3 Causalidade de Granger

Segundo Sorensen (2005), para definir causalidade de Granger, € necessario assumir a existéncia de
um conjunto de informacéo f;com a forma (xi, z;, X1, Zt-1, ---, X1, Z1), ONde X, € z; s&0 vetores (que inclui um
escalar em curso), e a variavel z, ira incluir y; e z;, podendo ou nao incluir outras variaveis além de y;. Assim,
x; € causalidade de Granger para y; se x; ajuda a prever y; em algum estégio no futuro. Frequentemente,
tem-se o caso em que quando x; € causalidade de Granger para y;, y; é causalidade de Granger para x; A
causalidade de Granger mede se um fato acontece antes de outro fato, ajudando o proceso de previsdo. A
causalidade de Granger é particularmente fécil de lidar com modelos VAR. Assume-se que os dados podem
ser descritos pelo modelo:

Y H A111A112A113 yt—1 A1k1A1k2A1k3 vt —k ult

=| 4, |+ | AQALAL ||zt =1 |+..+| ASALAS | zt—k | + |u2t
A3k1A§2A§3 xt—k u3t

%

X M A311A§2 A3l3 Xt —

p—

Também assume-se que:

ZII 212 213
Zu = 212 222 223
213 223 233
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Esse modelo é oriundo do VAR, onde os vetores de dados foram divididos em 3 subvetores, dentre os
quais os vetores y; e x; que serdo usados para fazer os testes de causalidade. Esse modelo sugere que x;
nao é uma causalidade de Granger com relagéo a y; com respeito ao conjunto de informagéo gerado por z

se qualquer A, =0 e AL, =0, i=I,...k ou A, =0 e A, =0; i=1,....k. Note que este é o caminho
para a realizagao do teste da causalidade de Granger.

6.4 Modelo de cointegracao .
O trabalho com varidveis nao-estaciondrias ndo é tdo simples em um contexto multivariado. E
possivel que ocorra uma combinagdo linear das variaveis integradas que sao estacionarias, sendo
denominadas varidveis cointegradas. Muitos modelos econdmicos implicam modelos de cointegragéo.
Segundo Enders (2009), o conceito de cointegracao foi introduzido por Engle e Granger. Sua analise formal
comega ao se considerar um conjunto de variaveis econdmicas no equilibrio de longo prazo quando:

Bx, + Bx,, +...+ B,x,=0

Dado f e x;, com seus respectivos vetores (B1, 52,..., fn) e (x,,X,,,...,X,,) ", entdo o sistema de
equilibrio de longo prazo ocorre quando ,Bx, =0. O desvio do equilibrio ¢ chamado erro de equilibrio,
denotado por ¢, = ,Bx,. Se o equilibrio é significativo, pode ser o caso da ocorréncia de estacionariedade do
erro. Os componentes do vetor x, = (x,,, X,,,...,X,,) s80 conhecidos por serem cointegrados de ordem d,b,
denotados por x, ~ CI(d,b) se

1. Todos os componentes x, sio integrados de ordem d

2. Cointegragdo refere-se a uma combinagdo linear de varidveis n&o-estaciondrias. A falta de
cointegragao nao implica equilibrio de longo prazo entre as variaveis. Se as variaveis sao integradas
em diferentes ordens, elas ndo podem ser cointegradas.

3. Se x,tem n componentes, entdo pode haver n-1 vetores de cointegragdo linearmente

independentes. O numero de vetores de cointegragdo € chamado posto de cointegragdo de X, .

6.5 Teste de cointegracao: a metodologia de Johansen

Segundo Enders (2009), os estimadores de maxima verossimilhanga de Johansen contornam o uso
do estimador de dois passos e podem ser usados para estimar e testar a presenga de vetores multiplos de
cointegragdo. Portanto, esses testes permitem ao pesquisador testar versdes restritas dos vetores de
cointegragcdo e a velocidade de ajustamento dos par&metros. Frequentemente, € possivel testar a teoria
pela inferéncia estatistica relativa a magnitude dos coeficientes estimados. Ambos os procedimentos de
Johansen e Stock e Watson dependem fortemente da relagdo entre o rank da matriz e as suas raizes
caracteristicas. O procedimento de Johansen nada mais é do que a generalizagdo multivariada do teste de

Dick-Fuller. No caso univariado, é possivel ver a estacionariedade {y,} como sendo dependente da
magnitude (a;-1), ou seja,

Yi=a1y,, TE

Ou

Ay, =(a,-1)y,, +¢€,

Se (a;-1)=0, o processo {y,} tem uma raiz unitaria. Descartando o caso em que {y,} seja explosivo,

se (a;-1) # 0, pode-se concluir que a sequéncia {y, } é estacionaria.

O teste para o numero de raizes caracteristicas que séo diferentes de um pode ser utilizado usando
os dois testes estatisticos a seguir.

Ayaeo () ==T Z In(1- i,.) (21)

i=r+l
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O primeiro teste estatistico para a hipotese nula é que o nimero de vetores de cointegracdo € menor
ou igual a r contra a hipdtese alternativa geral. E claro que A iguala-se a zero quando todos A, =0.

traco

A

Quanto mais as raizes caracteristicas estdo proximas de zero, mais negativo é In(1—4; )e maior a

estatistica 4

trago *

7 ESTIMACAO EMPIRICA E RESULTADO

No caso chileno, para definir o modelo a ser utilizado, é necessario fazer a escolha por meio do
critério de informacédo de Akaike dentre as equacbes de regressao (3) e (4). Assim, fazendo a regressao
para os dois modelos, teremos as tabelas 1 e 2.

TABELA 1 — Modelo TCN estimado para o Chile no periodo 1999:05-2009:09 (Equacéo 3)

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
INFLACAO -4.481692 1.097434 -4.083791 0.0001
JUROS -14.64323 3.957580 -3.700045 0.0003
OFERTAMONETARIA1 95.90248 8.593612 11.15974 0.0000
Média Var
R? -0.034601 Dependente 583.5790
Critério de Akaike 11.49160
Durbin-Watson 0.071802

FONTE: Tabulado pelo autor.

TABELA 2 — Modelo TCN estimado para o Chile no periodo 1999:05-2009:09 (Equacao 4)

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
C -30.72792 75.17787 -0.408736 0.6835
JUROS -17.54436 2.805290 -6.254027 0.0000
OFERTAMONETARIA1 -253.0774 25.62440 -9.876422 0.0000
RISCO1 -36.65536 12.44073 -2.946399 0.0039

R? 0.490998 Média Var Dependente 583.5790

R? ajustado 0.478273 S.D. var dependente 72.94508

Durbin-Watson 0.080825

FONTE: Elaborado pelo autor.

Assim, pelo critério de Akaike, 0 modelo com a incorporagao do risco-pais é o mais adequado, porque
possui menor critério de Akaike. Incluindo-se a variavel pre¢o do cobre, foi feita uma regressdo do modelo
com o prego do cobre, e constatamos que o critério de Akaike diminui, o que corrobora a importancia da
inclusdo do prego do cobre no modelo.

TABELA 3 — Regressao das variaveis do modelo econométrico com a inclusdo do preco do cobre

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
COBRE 0.466254 0.084440 5.521711 0.0000
JUROS -25.45731 3.407267 -7.471477 0.0000
OFERTAMONETARIA1 -10.10830 8.004169 -1.262880 0.2091
RISCO1 143.2187 15.05345 9.514010 0.0000
Média Var
R® 0.333698 Dependente 583.5790
Critério de Akaike 11.06770
Durbin-Watson 0.144550

FONTE: Tabulado pelo autor.
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De acordo com a tabela 3, as quatro variaveis sdo estatisticamente nao-significantes, sendo que a
variavel oferta monetéria é estatisticamente significante para niveis de significancia de 5% e 10%. O R? é de
0,34, mostrando que 34% da variagdo da taxa de cambio nominal entre Chile e Estados Unidos sao
explicadas pela diferenga na oferta monetaria, risco, juros e preco do cobre. critério de Akaike de 11,06770
para o modelo com a inclusdo da variavel pre¢o do cobre (COBRE) é menor. Outra forma de enxergar a
importancia da varidvel COBRE é por meio do teste de Wald. Estimando o seguinte modelo irrestrito:
CAMBIO = C(1)COBRE + C(2)JUROS + C(3)OFERTAMONETARIA1 +C(4)RISCO1
Ja no modelo restrito exclui esta variavel com C(1)=0. Fazendo o teste de Wald, obtemos:

TABELA 4 — Teste de Wald para a regressao da taxa de cambio nominal

Teste de Wald
Equacéo sem titulo

Estatistica de teste Valor df
Estatistica F 30.4892974915215 (1, 120)
Qui quadrado 30.4892974915215 1

FONTE: Elaborado pelo Autor

De acordo com a tabela 4, rejeitamos a hip6tese nula (teste F=30,5) de que a restricdo é valida.
Assim, tanto pelo critério de Akaike quanto pelo teste de Wald, a inclusdo da variavel pre¢o do cobre deve
ser feita. Com esse teste, constata-se que a variavel prego do cobre é endogena.

E interessante efetuar o teste de causalidade de Granger para averiguar quais variaveis exercem o
papel de preceder outras variaveis. Assim a tabela abaixo fornece a relagdo de causalidade entre as
variaveis.

TABELA 5 — Resultado do teste de causalidade de Granger

Hipotese nula Obs Estatistica F Prob.
Nao existe relagéo de causalidade Granger entre COBRE e CAMBIO 122 5.54532 0.0076
Nao existe relagédo de causalidade entre CAMBIO e COBRE 0.30572 0.7372
Nao existe relagédo de causalidade entre JUROS e CAMBIO 122 8.17492 0.0001
Nao existe relagado de causalidade entre CAMBIO e JUROS 0.86087 0.8397
N&o existe causalidade de Granger entre OFERTAMONETARIA1 e CAMBIO 122 4.25378 0.0051
Nao existe causalidade de Granger entre CAMBIO e OFERTAMONETARIA1 0.49360 0.6117
Nao existe causalidade de Granger entre RISCO1 e CAMBIO 122 5.43678 0.0072
Nao existe causalidade de Granger entre CAMBIO e RISCO1 0.87341 0.4605

FONTE: Elaborado pelo autor

De acordo com a tabela 5, a variagdo do preco do cobre precede variagdes na taxa de cambio e
variagcoes da taxa de cambio ndo precede varia¢gdes no preco do cobre. A ofertamonetarial é causalidade
de Granger para a taxa de cambio e a taxa de cdmbio ndao é causalidade de Granger para a oferta
monetéria, ou seja, variagdo na oferta monetéria precede variagdes na taxa de cambio e variagdes na taxa
de cambio nao precede variagdes na oferta monetéria. Variagdo no risco precede variagdo na taxa de
cambio, mas variagdes na taxa de cambio nao precede variagdes no risco, conforme a tabela acima.

7.1 Sazonalidade

O objetivo deste tdpico é averiguar a presenca de sazonalidade no modelo, o que tem relevancia pelo
fato de influenciar nos testes de raiz unitaria. Na representacédo espectral, s6 seria o pico da frequéncia
zero, assumindo que ndo ha outras raizes no sistema. Mas muitas das séries econdmicas apresentam
sazonalidade, portanto ha possibilidades de existirem raizes unitarias em outras frequéncias, como as
sazonais. Assim, de acordo com os gréficos de 1 a 10 e a tabela F do anexo, as variaveis ndo possuem
sazonalidade ao nivel de 5% e 10%, conforme mostra o teste X12.

Conforme as informacdes fornecidas, ocorre sazonalidade para baixos niveis de significancia
(auséncia de sazonalidade para todas as variaveis a 5% de significancia).
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As analises dos graficos do anexo mostram auséncia de sazonalidade por ndo apresentarem picos.
Assim, para as analises subsequentes, serdo utilizadas as variaveis sem processo de dessazonalizagéo,
tendo em vista que os testes acusaram para as duas variaveis independentes sazonalidade a 0,1% de nivel
de significancia.

Fazendo os demais testes, de acordo com a tabela A deste apéndice, ocorre heterocedasticidade,
dado que a hipo6tese nula de homocedasticidade é rejeitada. Corrigindo o problema de heterocedasticidade,
obtemos a tabela abaixo:

TABELA 6 — Modelo TCN estimado para o Chile — periodo 1999:05-2009:09

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
COBRE 0.466254 0.092969 5.015150 0.0000
JUROS -25.45731 3.886357 -6.550430 0.0000
OFERTAMONETARIA1 -10.10830 7.747302 -1.304751 0.1945
RISCO1 143.2187 13.36169 10.71860 0.0000
Teste de Durbin-Watson 0.144550
R® 0.333698

FONTE: Elaborado pelo autor

Com relacado ao valor de Durbin-Watson, o modelo apresenta autocorrelacdo entre os residuos,
corroborado pelo grafico abaixo e pelo valor do Durbin-Watson. Fazendo-se o teste de LM Breusch-Godfrey
para testar o problema de autocorrelagdo, o resultado rejeita a hipotese nula (probabilidade abaixo de 1%)
de nao-correlacdo serial de qualquer ordem, aceitando a presenca de autocorrelagdo no modelo.

GRAFICO 1 — Indicacéo da presenca de autocorrelagao entre os residuos
800

- 700

- 600
120

Salye =
o [V e
iZﬁIJ\w“/ M\’N \\N

25 50 75 100

FONTE: Elaborado pelo autor

Residual —— Actual —— Fitted |

E necessario testar a presenca de quebra estrutural antes de fazer os testes de estacionariedade. Em
econometria, séries de tempo nado-estacionarias geram problemas de regressédo espuria, por isso sao
realizados testes de estacionariedade. Mas a averiguacdo da quebra estrutural se deve ao fato de que a
quebra estrutural torna invdlida a aplicacao dos testes de Dick-Fuller segundo a teoria econométrica, o que
torna necesséaria a aplicagdo do teste de Perron. Assim, fazendo o teste CUSUM e CUSUMSQ para
averiguar a presenca de quebra estrutural, teremos:
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GRAFICO 2 — Teste CUSUM GRAFICO 3 — Teste CUSUMSQ
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Fazendo-se o teste de LM Breusch-Godfrey para testar o problema de autocorrelagao, o resultado
rejeita a hipétese nula (probabilidade abaixo de 1%) de nao-correlagéo serial de qualquer ordem, assim,
ocorrendo a presencga de autocorrelagdo no modelo.

Os graficos 2 e 3 demonstram claramente instabilidades da série de tempo. Aplicando o teste de
Chow para averiguar possiveis quebras estruturais, teremos a hipétese nula como a nao-ocorréncia de
quebra estrutural.

TABELA 7 — Teste de quebra estrutural da série temporal

Teste de Chow de Quebra Estrutural: 6 120

Estatistica F 4.690967 Probabilidade 0.000057
Teste da razao de
verossimilhanca 35.83390 Probabilidade 0.000019

FONTE: Elaborado pelo autor

Pelo valor da estatistica F, rejeita-se a hipdtese nula de nao-quebra estrutural, sendo que a quebra
estd presente no modelo. Quando ocorre a presenga de quebra estrutural, o teste para averiguar
estacionariedade é o teste de Perron. Conforme consta no anexo deste trabalho, para todas as variaveis do
modelo, segundo as tabelas B (testes de Perron) e tabela C (testes de Dick-Fuller) mostram a nao-
estacionariedade das variaveis. Fazendo a primeira diferenca de cada variavel, averiguamos a
estacionariedade de cada variavel do sistema, conforme as tabelas D e E do apéndice. Assim, é necessario
fazer a regressdo econométrica em primeira diferenca para eliminar o problema da regressao espdria.
Assim, a tabela 8 abaixo fornece os valores para o modelo.

TABELA 8 — Modelo estacionério em primeira diferenca DCAMBIO estimado para o Chile no periodo
1999:05-2009:09

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
COBRE(-1) 0.441427 0.086440 5.106753 0.0000
JUROS(-1) -26.35362 3.470278 -7.594096 0.0000

OFERTAMONETARIA1(-1) -7.963822 8.158425 -0.976147 0.3310
RISCO1(-1) 140.6520 15.14849 9.284890 0.0000
Média Var
R? 0.341319 Dependente 583.8773

FONTE: Elaborado pelo autor

De acordo com a tabela 8, as variaveis sdo estatisticamente significantes, exceto para a variavel
ofertamonetaria1. O R® foi de 0,341319 e o teste de Durbin-Watson de 0,142554. Fazendo o teste de White,
constata-se a presenca de heterocedasticidade. Assim, corrigindo o problema de heterocedasticidade
(tabela H), obtemos a tabela abaixo:
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TABELA 9 — Modelo estimado em primeira diferenca para a taxa de cambio nominal do Chile com correcédo
de heterocedasticidade

Variavel Coeficiente Desvio Padrao Estatistica t Prob.
COBRE(-1) 0.441427 0.097736 4516513 0.0000
JUROS(-1) -26.35362 4.123959 -6.390369 0.0000

OFERTAMONETARIA1(-1) -7.963822 8.066337 -0.987291 0.3255
RISCO1(-1) 140.6520 13.51941 10.40371 0.0000
R? 0.341319 Média Var Dependente 583.8773
Critério de Akaike 11.06274
Durbin-Watson 0.142554

FONTE: Elaborado pelo autor.

De acordo com a tabela 9, as varidveis do modelo séao estatisticamente significantes, exceto para a
variavel ofertamonetarial, o R? é de 0,34, o que significa que 34% da variagdo da taxa de cambio nominal é
explicado pelas variaveis cobre, juros, ofertamonetaria e risco. O teste de Durbin-Watson foi de 0,142554, o
que mostra a presenca de autocorrelagéao. Aplicando o teste LM de Breusch-Godfrey para testar o problema
de autocorrelagao, o resultado rejeita a hipotese nula (probabilidade abaixo de 1%) de nao-correlagéo serial
de qualquer ordem, assim, ocorrendo a presenca de autocorrelagdo no modelo (tabela G).

Tendo em vista o problema de autocorrelagcdo, o passo seguinte consistiu em corrigir este problema
por meio da introdugdo de um esquema autorregressivo de ordem primeira (AR(1)), mas o problema de
autocorrelagao persistiu. Desse modo, introduziu-se um esquema autorregressivo de ordem segunda AR(2),
que desta vez conseguiu corrigir o problema de autocorrelacdo, dando dinamicidade ao modelo (ver tabela |
no anexo).

TABELA 10 — Modelo corrigido final DCAMBIO estimado para o Chile no periodo 1999:05-2009:09.

Variavel Coeficiente Desvio-padrao Estatistica t Prob.
COBRE(-1) 0.0422 0.0204 2.0713 0.0405
JUROS(-1) -0.5878 2.1754 -0.2702 0.7874

OFERTAMONETARIA1(-1) -24.7735 9.3320 2.6546 0.0090
RISCO1(-1) 64.5389 22.0651 2.9249 0.0041

AR(1) 1.3645 0.0610 22.3539 1.1396

AR(2) -0.3918 0.0595 -6.5820 1.4418

R 0.9648 Média Var Dependente 585.3694
R? ajustado 0.9633 S.D. Var Dependente 72.8245

Durbin-Watson 0.142554

FONTE: Elaborado pelo autor

Como pode ser observado da tabela 10, as informagdes mostram que todos os coeficientes —
diferencial da oferta monetaria (OFERTAMONETARIA1(-1), risco pais (RISCO2(-1) — sao significativos a
5%; além do mais, o R® (coeficiente de determinacdo) é de 0,964836880484. A variavel
OFERTAMONETARIA passou a ser estatisticamente significante.

GRAFICO 4 — Residuo do modelo DCAMBIO em primeira diferenca
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Assim, os resultados mostram que o tipo de cambio nominal reage em forma inversa ao diferencial
das ofertas monetarias entre o Chile e os Estados Unidos (OFERTAMONETARIA1(-1)= -
24.7735958512689), quando a oferta monetéria chilena é maior a norte-americana o tipo de cambio se
aprecia.

Finalmente, o efeito do risco-pais é direto (RISCO1(-1)= 64.5389803817826), ja que um maior risco
provoca uma depreciacdo cambial, ou seja, a queda do risco-pais do Chile contribui para a apreciagéo
cambial. O modelo ARMA (2,0,0).

CAMBIO:.1=-24,7730FERTAMONETARIA..1+63,124RISCO -1+
0,042COBRE:-1+1,364CAMBIO:-1—0,391CAMBIO: -»

R®= 0.964515 Durbin-Watson= 1.94040045968716. Os graficos do modelo final estao representados abaixo.

GRAFICO 5 — Gréficos da funcdo de autocorrelacdo (FAC) e fungdo de autocorrelagdo parcial
(FACP) para o modelo ARMA final
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A realizagdo do modelo econométrico em primeira diferenca eliminou o problema de regressao
espuria, mas perde relacées de longo prazo entre as variaveis. Portanto, a préxima sec¢do desenvolve os
testes de cointegracao e a estimacéao da relagdo de longo prazo entre as variaveis.

7.2 Cointegracao
As equacdes de cointegragdo que mede a relagao de curto e longo prazo entre as variaveis cambio e
juros:

AX;=-0.004%(58.01810"Yy +Xi1) + (1.424671*AY,1 + 0.471594*AX;4) +
+ (4.082187*AY ., -0.1277434*AX;.)

A equacao de cointegracao para o cambio e o risco1:

AX; = -0.006348%(187.7759*Y1 +X¢4) + (12.18807*AY 1 +0.454242*AX, 1) +
+ (-15.532590%AY;.» -0.064846*AX,»)

Tendo o modelo cointegrado uma representacdo no ECM, podemos concluir que a taxa de juros e 0
risco-pais (risco1) causa no sentido de Granger a taxa de cambio, conforme apresentado na secado 8 deste
trabalho.

8 CONCLUSAO

Este trabalho estimou um modelo ARMA de estimacdo da taxa de cambio do Chile. O modelo
apresentou nao-estacionariedade, o que acarretou a utilizacdo das variaveis do modelo em primeira
diferenca. Na estimagdo do modelo em primeira diferenca, a variavel juros é estatisticamente nao-
significante. Mas ha uma relagéao de longo prazo entre taxa de juros e a taxa de cambio, conforme o modelo

de correcao de erro apresentado neste trabalho. Também se observa uma relagao de curto e de longo prazo
entre a taxa de cambio e o risco-pais (risco1). Os resultados econométricos deste trabalho englobaram o
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periodo de 1999 a 2009, que marca a adogao do cambio flutuante pelo Chile. Os resultados econométricos
corroboraram aquilo que consta na literatura desta introdugdo, pois a oferta monetaria, que compée a base
monetéria juntamente com moeda, cheque e bilhetes emitidos pelo Banco Central chileno, é
estatisticamente significante no modelo deste trabalho, corroborando o estudo empirico de Araujo (2010),
que, além de constatar o impacto da base monetéaria na taxa de cambio, também observou o impacto das
reservas monetarias, compostas em parte por commodities para exportagdo, como a variavel cobre, que
neste modelo apresentou significancia estatistica, corroborando novamente os resultados de Araujo. Por
fim, a variavel taxa de juros nao é estatisticamente significante, o que corrobra as argumentacdes de Vieira
et al. (2007) e De Gregorio et al. (2004), que mostraram que a taxa de juros ndo exerce impacto direto sobre
a taxa de cambio.
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APENDICE

TABELA A — Teste de heterocedasticidade de White para a regressao da taxa de cambio nominal (TCN)

Teste de heterocedasticidade de White
Estatl’sztica F 6.549154 Probabilidade 0.000001

R 38.81137 Probabilidade 0.000005
FONTE: Elaborado pelo autor

TABELA B - Teste de Raiz Unitaria de Perron tanto do intercepto quanto da tendéncia

Variaveis p-valor
DCAMBIO 0,0000
DCOBRE 0,0000
DOFERTAMONETARIA1 0,0000
DJUROS 0,0000
DRISCO1 0,0000

FONTE: Tabulado pelo autor

TABELA C — Teste de Raiz Unitaria de Dick-Fuller tanto para o intercepto quanto para a tendéncia

Variaveis p-valor
CAMBIO
COBRE 0,8240
OFERTAMONETARIA1 0,5552
JUROS 0,5366
RISCO1 0,6916

FONTE: Tabulado pelo autor

TABELA D — Testes de Raiz Unitaria de Perron tanto do intercepto quanto para a tendéncia das variaveis em
primeira diferenga

Variaveis p-valor
DCAMBIO 0,0000
DCOBRE 0,0000
DOFERTAMONETARIA1 0,0000
DJUROS 0,0000
DRISCOf1 0,0000

FONTE: Elaborado pelo autor

TABELA E — Teste de Raiz Unitaria de Dick-Fuller tanto do intercepto quanto para a tendéncia das variaveis
em primeira diferenca

Variaveis p -valor
CAMBIO 0,4191
COBRE 0,8240

OFERTAMONETARIA1 0,7416
JUROS 0,6209
RISCOA1 0,7693

FONTE: Elaborado pelo autor
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TABELA F — Testes de Sazonalidade para as varaveis do modelo econométrico

Variaveis Estatistica F
RISCO1 0,681
COBRE 4,165**
JUROS 2,247

OFERTAMONETARIA(1 20,549**
CAMBIO 2,169

FONTE: Tabulado pelo autor
** — presenca de sazonalidade a 0,1% de nivel de significancia.

TABELA G — Teste de autocorrelagdao Breusch-Godfrey LM, para o modelo estacionario em primeira
diferenca DCAMBIO

Teste de Breusch-Godfrey (Teste LM de autocorrelagéo)

Estatistica F 358.0455 Probabilidade 0.000000
R® 106.4567 Probabilidade 0.000000
FONTE: Tabulado pelo autor

TABELA H — Teste de heterocedasticidade de White para o modelo da taxa de cambio nominal em primeira
diferenca

Teste de heterocedasticidade de White

Estatistica F 6.638820 Probabilidade 0.000000
R? 39.09148 Probabilidade 0.000005
FONTE: Elaborado pelo autor

TABELA | — Teste de cointegragao para o modelo econométrico

Nenhum No maximo 1
Variaveis Estatistica do Valor critico Estatistica do Valor critico
traco 0,05 traco 0,05
cobre 11.82758 15.49471 3.447939 3.841466
juros 22.24288 15.49471 4.006271 3.841466
Ofertamonetariai 9.552975 15.49471 1.003979 3.841466
Risco1 16.05600 15.49471 6.180394 3.841466

FONTE: Tabulado pelo autor

TABELA J - Teste de autocorrelagdo Breusch-Godfrey LM, para o modelo estacionario em primeira
diferenca DCAMBIO, com a introdugdo de um esquema autorregressivo de ordem segunda AR(2)

Teste de Breusch-Godfrey (Teste LM de autocorrelagéo)

Estatistica F 9.132780 Probabilidade 0.000208
R2 16.71189 Probabilidade 0.000235
FONTE: Tabulado pelo autor
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GRAFICO 1 — Variavel independente cobre
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GRAFICO 3 — Variavel independente juros ndo-
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GRAFICO 5 — Variavel independente risco nédo-
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GRAFICO 7 — Variavel independente ndo- GRAFICO 8 — Variavel independente dessazonalizada
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GRAFICO 9 — Variavel dependente cambio GRAFICO 10 — Variavel dependente cambio
dessazonalizada
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