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PERSISTENCIA INFLACIONARIA REGIONAL
BRASILEIRA: UMA APLICACAO DOS MODELOS
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Resumo

Este artigo analisa o fenomeno da persisténcia das taxas de inflagao
(IPCA) das regides metropolitanas de Belém, Fortaleza, Recife, Salvador,
Belo Horizonte, Rio de Janeiro, Sao Paulo, Curitiba e Porto Alegre, além
de Brasilia e Goiania. Sao utilizados Modelos Autorregressivos de Integra-
¢do Fracionaria (ARFIMA) e testes com quebras estruturais para o periodo
de agosto de 1999 a dezembro de 2011. Os resultados mostram certa per-
sisténcia inflacionéria nas regides brasileiras, mas com caracteristicas de
estacionariedade e reversao a média de longo prazo. Entretanto, tal resul-
tado somente é alcancado apds o tratamento das quebras estruturais, que
influenciaram principalmente os resultados do Rio de Janeiro e do Recife.

Palavras-chave: Persisténcia Inflacionaria; Politica Monetéaria; Modelos
ARFIMA.

Abstract

This paper analyzes the degree of persistence of the Broad Consumer
Price Index (IPCA) of the following Brazilian regions: Belém, Fortaleza,
Recife, Salvador, Belo Horizonte, Rio de Janeiro, Sao Paulo, Curitiba, Porto
Alegre, Brasilia and Goiania. Comparisons among the regional indices
and the Aggregate IPCA were made. Auto-Regressive Fractionally Inte-
grated (ARFIMA) models and tests with structural breaks were used for
the period ranging from August 1999 to December 2011. We found that
inflation rates in the Brazilian regions have some degree of persistence,
but they are stationary and mean-reverting. This result was only achieved
when structural breaks were accounted for, once they influenced particu-
larly the results of Rio and Recife.

Keywords: Inflation Persistence; Monetary Policy; ARFIMA Models.
JEL classification: C22, E31, E52

* Instituto de Economia - Universidade Federal de Uberlandia e CNPQ.

E-mail: cleomargomes@ie.ufu.br

T Instituto de Economia - Universidade Federal de Uberlandia, CNPQ e FAPEMIG.
E-mail: flaviovieira@ufu.br

Recebido em 10 de julho de 2012 . Aceito em 4 de janeiro de 2013.



116 Da Silva e Vieira Economia Aplicada, v.17, n.1

1 Introducéao

Uma das questdes fundamentais acerca da dindmica dos precos da economia
esta relacionada ao comportamento inercial da inflacdao ou, em outras pala-
vras, ao fendomeno da persisténcia inflacionaria. Em linhas gerais, tal feno-
meno pode ser definido como a propensao de a inflagao convergir lentamente
a meta, por conta da influéncia dos precos defasados. Ele também pode ser
visto como uma correlagao serial positiva na inflagio! e manifesta simultane-
amente o processo de precifica¢do dos produtos, a condugao de politica mone-
taria e a formacgao de expectativas dos agentes econdmicos (Batini 2006).

Ainda que o comportamento inercial da inflagdo tenha decrescido em va-
rios paises na ultima década, principalmente em fungao da condugio de po-
litica monetaria, ele ainda continua sendo detectado. O que se busca, entre-
tanto, é que tal comportamento seja minimizado ao maximo no intuito de se
ter uma conducdo de politica monetaria que, ao final, imponha uma taxa de
sacrificio cada vez menor para a populagao.

A analise da persisténcia inflacionaria ndao é menos importante no Brasil,
pois tendo passado por um amplo processo de desinflacdo a partir da insti-
tuicao do Plano Real, o pais ainda guarda consigo resquicios de inércia nos
precos que podem ser detectados nos seguintes processos indexadores, por
exemplo: 1) indices de precos de contratos de concessdes de energia elétrica;
2) contratos de aluguel; 3) regra do salario minimo, dentre outros.

Mas esse comportamento nao é algo restrito ao indice de precos nacional,
ainda que o IPCA seja o balizador das decisdes de politica monetaria. A di-
namica de precos também adquire caracteristicas especificas em cada regiao
do Brasil. Assim, o objetivo deste artigo é analisar o fendmeno da persisténcia
inflacionaria referente ao Indice de Pregos ao Consumidor (IPCA) das regides
metropolitanas de Belém, Fortaleza, Recife, Salvador, Belo Horizonte, Rio de
Janeiro, Sao Paulo, Curitiba e Porto Alegre, além de Brasilia e do municipio de
Goiania. Comparagoes sao feitas entre os indices regionais e o IPCA nacional.
Para uma analise que compreende o periodo de agosto de 1999 a dezembro
de 2011 sao utilizados Modelos Autorregressivos de Integracdo Fracionaria
(ARFIMA), assim como testes de raiz unitaria com quebras estruturais. Os re-
sultados mostram que ainda existe certo grau de persisténcia inflacionaria nas
regides brasileiras, mas com caracteristicas de estacionariedade e com rapida
reversdo a média de longo prazo. Entretanto, tal resultado somente é con-
seguido para todas as localidades apds o tratamento das quebras estruturais,
que influenciaram principalmente as taxas de inflacao referentes as regides
metropolitanas do Rio de Janeiro e do Recife.

Além desta introdugao, este artigo apresenta, na segunda segao, a litera-
tura pertinente ao topico. A terceira se¢do traz o arcaboug¢o econométrico dos
modelos ARFIMA e das quebras estruturais. A quarta se¢ao detalha os dados
e a quinta reporta os resultados. A altima secdo faz a conclusao do trabalho.

2 A Literatura

Artigos importantes sobre persisténcia da inflacdo foram publicados ao longo
dos altimos anos, com o uso de diversas técnicas econométricas. Dentre eles
podem ser citados os trabalhos de Fuhrer & Moore (1995), para os EUA; de

1 Batini (2006) caracteriza mais outros dois tipos de persisténcia.
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Batini & Nelson (2001), para o Reino Unido; de Gadzinski & Orlandi (2004),
para a Uniado Europeia e EUA; de Batini (2006), também para a Unido Europeia.
Todos eles encontram casos moderados de persisténcia inflacionaria.

Com relac¢dao aos Modelos ARFIMA, especificamente, Doornick & Ooms
(2004) analisam os casos dos EUA e do Reino Unido. Para o primeiro, a amos-
tra tem periodicidade trimestral (1957:01 a 2003:04) e os parametros fracio-
nados ficam em torno de 0,32, mostrando que a série pode ser descrita como
estaciondria. Para o caso britanico, a amostra tem periodicidade trimestral
(1959:1 a 2002:2) e as estimacdes dos pardmetros fracionados variam entre
0,47 € 0,59, sinalizando uma provavel nédo estacionariedade da série, mas con-
vergéncia a uma média de longo prazo.

Gil-Alana (2005) aplica a metodologia ARFIMA para a taxa de infla¢do dos
EUA e conclui que os resultados variam consideravelmente, dependendo da
forma como as perturbacdes I(0) sdo especificadas no modelo. Por exemplo,
para a especificacdo com ruido branco, as regressdes mostram uma inflacao
americana estacionaria com o pardmetro fracionado igual a 0,25.

Em relacdo ao estudo do processo inflacionario brasileiro, Cati et al. (1999)
analisam o periodo de janeiro de 1974 a junho de 1993, caracterizado por uma
grande influéncia do efeito da implementac¢ao de varios planos de estabiliza-
cdo. Essas interven¢des governamentais abruptas agiram como inliers, pois a
inflagdo era reduzida apenas temporariamente e retornava a sua trajetéria ini-
cial algum tempo depois. Os autores utilizam testes padroes de raiz unitaria
e reportam, como resultado, que as séries sdo estacionarias e que as pertur-
bagbes observadas possuem somente efeitos temporarios. Contudo, quando
estatisticas mais apropriadas sdo usadas, para que sejam levados em conta
os planos de estabilizacdo, os resultados mostram que o comportamento es-
tocastico da taxa de inflagdo brasileira no periodo analisado é, de fato, muito
instavel. Dessa maneira, a interpretacdo macroecondmica para os resultados
encontrados para o periodo analisado estd em linha com a hipétese da inércia
inflacionaria (Arida & Lara-Rezende 1985, Bresser-Pereira & Nakano 1986,
dentre outros), que afirmaram que as perturba¢des inflacionarias da época
eram extremamente persistentes.

Tejada & Portugal (2001) investigam os efeitos da credibilidade dos Planos
Cruzado, Collor e Real. O resultado é o esperado: a credibilidade afeta o com-
portamento da taxa de inflacdo e, consequentemente, sua inércia. Na analise
dos trés planos, somente o Plano Real foi capaz de reduzir a taxa de inflagao
a niveis baixos por um longo periodo de tempo, diminuindo o grau de inércia
inflacionaria da economia de forma consistente.

Campélo & Cribari-Neto (2003) mostram que testes de raiz unitaria robus-
tos podem gerar a mesma inferéncia sobre a ordem de integracao das séries,
sem a necessidade do emprego de variaveis dummy que levem em conta a pre-
senca de inliers. Os autores usam duas séries mensais distintas relativas a taxa
de inflagao brasileira. A primeira delas é similar aquela utilizada por Cati
et al. (1999) e a segunda compreende os periodos entre fevereiro de 1944 e
fevereiro de 2000. O resultado principal aponta para a presenca de inércia
inflacionaria que, ao contrario de trabalhos anteriores, se mostra pequena.

Yoon (2003) também utiliza os dados de Cati et al. (1999) para estimar um
teste de raiz unitaria proposto por Ng & Perron (2001), que constroem qua-
tro estatisticas de teste baseadas no procedimento detrending GLS. Com essa
técnica, é possivel chegar as mesmas conclusoes de Cati et al. (1999), sem a ne-
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cessidade do uso de variaveis dummy. O autor conclui que a taxa de inflacao
nao é estacionaria para o periodo analisado.

Cribari-Neto & Cassiano (2005) propdem o uso de uma medida robusta do
impacto de choques econdomicos no longo prazo para a analise do IGP-DI brasi-
leiro, abrangendo o periodo de fevereiro de 1944 a junho de 2003. Os resulta-
dos empiricos sugerem que a componente inercial na dindmica da inflacao no
Brasil é maior do que aquela encontrada por Campélo & Cribari-Neto (2003),
estando em concordéancia com os resultados de Cati et al. (1999). Além disso,
os resultados mostram que ap6s o Plano Real a dinamica da inflagao adquiriu
um cardter quase estacionario.

Especificamente em relagdo a aplicacao dos Modelos ARFIMA para o caso
brasileiro, um dos estudos pioneiros foi desenvolvido por Baillie et al. (1996),
para o indice de pregos mensal no periodo de 1957 a 1991. Levando em conta
questdes de volatilidade, via ARFIMA-GARCH, o resultado final indica a ndo
estacionariedade da taxa de inflagao brasileira (d = 0,598).

Reisen et al. (2003) investigam a existéncia de memoria longa na dindmica
da inflagdo brasileira a partir de dados do IGP-DI, de fevereiro de 1944 a fe-
vereiro de 2000. As estimac¢des dos modelos ARFIMA indicam que a ordem
de integracdo encontrada é menor que 1, ou seja, ha inexisténcia de inércia
inflacionaria no pais, mas sim uma dinamica inflacionaria mais bem mode-
lada por um processo de memoria longa. Os choques inflacionarios demoram
a se dissipar, mas isso acaba ocorrendo, indicando a nao persisténcia de tais
perturbagoes.

Figueiredo & Marques (2009) estudam o fendmeno da persisténcia na in-
flagao brasileira para dados mensais do IGP-DI de janeiro de 1980 a janeiro de
2008. A estimag¢ao dos modelos ARFIMA foi restrita as subamostras 1980:01-
1991:06 e 1994:08-2008:01 e indica que as séries sdo estacionarias, dado que
os valores dos parametros ‘d’ sdo inferiores a 0,5. A estimativa do modelo
ARFIMA-FIGARCH, capaz de detectar a memoria de curto e longo prazos e
o comportamento nao linear da série de inflacao, foi restrita a subamostra
1994:08-2008:01 em funcao dos problemas relacionados a presenca de outliers
e inliers. Os resultados indicam que a taxa de infla¢do exibe comportamento
estacionario e pode ser descrita como um processo fracionario de memoria
longa.

Figueiredo & Marques (2011) analisam a dindmica da inflagao brasileira
com dados mensais do IGP-DI de fevereiro de 1944 a agosto de 2009, utili-
zando modelos MS-ARFIMA, capazes de captar a mudanca de regime e a pre-
senca de memoria longa em altas defasagens. A estimacao inicial dos parame-
tros fracionarios varia entre 0,72 e 0,93, apontando para um comportamento
nao estacionario com reversao a média. Ao adotarem um modelo MS-ARFIMA
(1, d, 1), os autores encontram dois regimes distintos para a economia brasi-
leira. O primeiro regime (anos 1960 e 1980) revela a existéncia de indexagao
plena com uma trajetdria explosiva para a taxa de inflagdo e com altissima vo-
latilidade. O segundo regime (inicio da industrializa¢do, anos 1970 até inicio
dos anos 1980 e a partir de meados dos anos 1990) é caracterizado por uma
taxa de inflacdo com memoria longa, mas nao explosiva. Os autores concluem
que as mudangas de regime inflacionario exercem efeitos sobre a memoria de
longo prazo da inflagdo, ou seja, no periodo mais recente, caracterizado por
baixa inflagdo e baixa volatilidade, o coeficiente fracionario é menor que 1.

Da Silva & Leme (2011) utilizam a metodologia ARFIMA, assim como tes-
tes de raiz unitaria com quebras estruturais, para examinar o IPCA, as expec-
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tativas de inflacdo e a taxa de juros real no Brasil, para o periodo compreen-
dendo os meses de julho de 1999 a dezembro de 2010. Para o caso especifico
do IPCA brasileiro, o pardmetro ‘d’ encontrado foi de 0,43, indicando que a
infla¢ao do pais pode ser tomada como estaciondria, com baixa persisténcia e
reversao a média.

Em relagao aos graus de persisténcias das inflagoes regionais, Caetano et al.
(2009) utilizam testes de razao de variancias para analisar os indices de precos
ao consumidor (IPCA) de Belém, Fortaleza, Recife, Salvador, Belo Horizonte,
Rio de Janeiro, Sao Paulo, Curitiba, Porto Alegre, Brasilia e Goiania. Para
dados mensais de 1980 a 2009, os autores encontram um alto grau de per-
sisténcia em todas as localidades analisadas, com exce¢ao de Goidnia. Neste
sentido, os componentes inerciais presentes nas séries regionais se mostraram
significativos, com os efeitos de perturbagdes se dissipando de forma lenta.

3 A Metodologia Econométrica dos Modelos ARFIMA e das
Quebras Estruturais

3.1 Modelos ARFIMAZ

Tal como argumentado em Da Silva et al. (2011) e Da Silva & Leme (2011),
uma das maneiras de se analisar persisténcia de forma univariada é fazer uso
dos diferentes testes de raiz unitaria existentes na literatura. Nesse caso, o
pesquisador estima a ordem de integracdo ‘d’ das séries, que pode assumir
somente valores inteiros, seja I(0), se for estacionaria, ou I(1), caso contrario.
Outra possibilidade para se testar persisténcia univariada é fazer uso dos mo-
delos ARFIMA (Auto-Regressive Fractionally Integrated Moving Average), como
definido nos artigos de Granger & Joyeux (1980) e Hosking (1981). Tais mo-
delos sdao uma generalizacao dos modelos ARIMA (p,d, q) com a vantagem de
a ordem de integracdo ‘d’ poder ser fracionada entre 0 e 1. Além disso, os
modelos ARFIMA auxiliam na resolu¢ao do problema amplamente conhecido
do baixo poder dos tradicionais testes de raiz unitaria.

Com base em Hamilton (1994), um modelo ARMA (p, q) pode ser escrito
da seguinte forma:

Vi=ctarytotapyptupt Prug g+ Py g, t=1,...,T (1)
onde ‘a’ e ‘B’ sdo os coeficientes do modelo; ‘v’ uma variavel genérica e ‘u’
representa o termo de erro com u; = NID [O, 02].
Utilizando o operador defasagem:
(1-aL-ayl? =+ =@y )y, = c+ (14 L+ L + -+ L )up  (2)
Dividindo-se ambos os lados pelo termo da esquerda:?

yr=p+@(L)u (3)

onde:

2Esta parte esta baseada em Da Silva et al. (2011) e Da Silva & Leme (2011).
3Ver Hamilton (1994, p.59) para as condicdes necessérias para tal exercicio.
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(1+B1L+BoL? +-+-+ By L)

Gl = (1-aiL-ayL2 - —a,LP)
Y [ <oo
j=0
_ c
- (l—al—az—---—ap)

Dessa maneira, um processo integrado de ordem ‘d’ pode ter a seguinte
representacao:

(1-L)"y, = (L) u, (4)

Geralmente, assume-se que d = 1, ou que a primeira diferenca da série é
estacionaria. Todavia, valores fracionados de ‘d” podem ser de grande utili-
dade.

Ainda segundo Hamilton (1994, p.448), considere a representacdo MA (o)
da equacao (4). Se d < 0,5, o inverso do operador (1 - L)_d existe. Isso pode
ser visto multiplicando-se ambos os lados da equacao (4) por (1 —L)_d. O

resultado é o seguinte:
pi=1-L7" @ L)u, (5)

O operador (1 - L™ pode ser representado pelo seguinte filtro:

(1-1)= 1+dL+(%)(d+1)dL2+(%)(d+2)(d+1)dL3+---=Z]?’io/\ij (6)

onde A\g=1e:
A].:(%)(dﬂ'-1)(d+j-2>(d+j—3>--~(d+1>(d) (7)

Pode-se demonstrar* quesed < 1, Aj pode ser aproximado para um grande

] por

A=+t (8)

Assim, uma representacdo MA (co) , em que o coeficiente de impulso res-
e )d*

posta A; comporta-se, para grandes “j”, como (j+1
como:

v pode ser definido

Yt =(1—L)*dut = AUy + AU + Aguy_p + -+ (9)

As autocorrelagdes das séries estacionarias ARMA podem ter um decrés-
cimo exponencial, ao passo que séries fracionalmente integradas possuem de-
créscimos hiperbdlicos. Em outras palavras, enquanto que os coeficientes de
impulso-resposta de um processo ARMA estaciondrio desaparecem geometri-
camente, o processo da equacgao (8) se dissipa lentamente. Por conta dessa

4Ver Apéndice 15.A de Hamilton (1994).
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caracteristica, processos fracionalmente integrados também sao denominados
de processos de memoria longa.

Além disso, a sequéncia dos coeficientes MA limitantes {/\j}c,x’ dados na

equacao (7) sao “square-summable”, desde que d <0, 5:

:):].:0/\]2<ooparad<0,5 (10)

Assim, para d > 0,5, o processo deve ser diferenciado antes que fazer a
descri¢ao apresentada na equacao (3) (Hamilton 1994).

Consequentemente, se 0 < d < 0,5, a série é estacionaria, com reversdo a
média e com um processo de memoria longa. Se 0,5 < d < 1, a série nao é
estacionaria mas permanece com reversao a média. Se d > 1, a série ndo é
estacionaria e ndo possui reversao a média (Gil-Alana 2001). Se -0,5 <d <0,
o processo é chamado de memoria intermediaria ou sobre-diferenciado.

Trés métodos de estimacao dos modelos ARFIMA s3ao mais comuns: Ma-
xima Verossimilhan¢a Exata (Exact Maximum Likelihood — EML), Perfil Mo-
dificado de Verossimilhan¢a (Modified Profile Likelihood — MPL) e Minimos
Quadrados Nao-Lineares (Nonlinear Least Squares — NLS). Por defini¢do, am-
bos EML e MPL impdem —1 < d < 0,5. O MPL é preferido em relagdo ao EML
se 0 modelo incluir varidveis regressoras e se a amostra for pequena. A meto-
dologia NLS permite que d > —0,5 e pode ser utilizada na estimagao de séries
nao estacionarias (Baillie et al. 1996).

Uma vez que as séries examinadas parecem ser nao estacionarias, a meto-
dologia EML néo se aplica porque ela é seriamente viesada para baixo para
valores de ‘d’ proximos de 0,5 e maiores que 0,5. Dessa maneira, utilizaremos
a metodologia NLS pois a mesma nao sofre destes vieses usuais. O estimador
NLS ¢é baseado na maximizacio da seguinte fun¢ao de verossimilhanca:

N

ZN(d,fb,@):—llog lZ'ej (11)
2 T £
i=1
onde os residuos ¢; sdo obtidos pela aplicagao do Modelo ARFIMA (p, d, q) aos
u; e os vetores @ e © representam, respectivamente, os parametros autorre-
gressivos ‘p’ e os parametros de média moével ‘g’.

Além disso, deve-se levar em conta que a persisténcia detectada pelos mo-
delos ARFIMA pode estar sendo causada por quebras estruturais nas respec-
tivas séries. Teoricamente, a importancia de se analisar tal possibilidade esta
no trabalho de Diebold & Inoue (2001), que argumentam que a literatura re-
lacionada a processos de memoria longa nao presta a devida atenc¢io a pos-
sibilidade de se confundir quebras estruturais e processos de memoria longa.
Granger & Hyung (2004) também estudaram o mesmo problema e mostra-
ram que a omissao de quebras ocasionais pode levar a uma superestimacao do
parametro ‘d’.

3.2 Quebras Estruturais

Além da investigacao sobre a possibilidade de as séries possuirem proprieda-
des de memoria longa, também é necessario avaliar possiveis casos de quebras
estruturais. A justificativa da relevancia deste procedimento est4 no fato, ja
mencionado anteriormente, de se concluir que uma série possui certo grau
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de persisténcia quando, na verdade, sao quebras estruturais influenciando o
resultado.

A avaliacao da ordem de integracdo das séries foi feita inicialmente por
meio da utilizacdo dos testes usuais de raiz unitaria. No entanto, Perron
(1989) destaca que testes, como o ADF, podem falhar em rejeitar uma falsa
raiz unitaria em func¢do de problemas de especificacao da tendéncia determi-
nistica. Perron (1989, 1997) e Zivot & Andrews (1992) ampliaram o teste ADF
ao considerar quebras exogenas e enddgenas para evitar tal problema de espe-
cificagao.

Clemente et al. (1998) propoem um teste de raiz unitaria que lida com a
possibilidade de ocorréncia de duas quebras estruturais considerando dois ti-
pos de eventos: outliers aditivos (AO) ou inovativos (I0).> Os chamados even-
tos AO tratam de mudancas bruscas nas séries, ao passo que os eventos 10
avaliam uma mudanca gradual na média dos dados. Os autores expandem
as estatisticas de Perron & Vogelsang (1992) para o caso de duas mudangas
na média. A ideia desses testes de raiz unitaria com quebras estruturais é
desenvolver um arcabougo para lidar com as limitacoes dos resultados empi-
ricos anteriores, em que testes de raiz unitaria nao sao capazes de rejeitar a
hipétese nula (nio estacionariedade).®

A hipoétese nula testada por Clemente et al. (1998) é dada pela seguinte
expressao:

HO :yt:yt,1+61DTB1t+62DTB2t+ut (12)

A hipotese alternativa é dada por:

DTB;; representa uma dummy de pulso que assume o valor 1, se t = TB;;+1,
e ovalor 0, caso contrario. Tem-se ainda que DU;; =1,se t > TBj;, parai =1,2
e DUj; = 0, caso contrario, onde TB; e TB; sao os periodos de tempo quando
a média é modificada. Os autores assumem que TB;; = A; T, parai =1,2 com
0<A;<led,>Ay.

A hipétese de raiz unitaria pode ser testada por meio da estimacdo da
expressdo na sequéncia para o caso em que as duas quebras fazem parte do
outlier inovativo (1O):

Y =p+pv_1+0;DTBy; +0,DTBy +d; DUy, +d2DU2t+ZleciAyt,i +e; (14)

O préximo passo é obter o valor minimo da pseudo razdo-t para testar se o
parametro autorregressivo ‘p’ é 1 para todas as combinagdes de quebras tem-
porais. Para a derivac¢do da distribuicdo assintética desta estatistica, Clemente
et al. (1998) assumem que 0 < Ap < A; e A, <1-1( <1, implicando que o teste
nao é definido nos limites da amostra, sendo necessario escolher algum valor

5Ver Baum (2005) para outros detalhes do teste de Clemente et al. (1998).

6Ver Perron (1989), Banerjee et al. (1992), Christiano (1992), Zivot & Andrews (1992), Perron
(1997) e Vogelsang & Perron (1998) como parte da literatura associada ao desenvolvimento dos
testes de quebras estruturais para variaveis de tendéncia com quebras, além de Perron (1990)
e Perron & Vogelsang (1992) considerando os casos onde apenas uma mudanca na média esta
presente. Lee & Strazicich (2003) desenvolvem o teste de raiz unitaria LM para duas quebras
enddgenas
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de aparas amostrais (1), além de impor que A; e A, assumam valores no inter-

valo [(k +2)T, @] Os autores impoem uma restri¢do adicional, A, > Ay + 1,

para eliminar casos de quebras temporais consecutivas.”

A hipétese nula de raiz unitaria para testar a ocorréncia de duas quebras es-
truturais, quando as mudancas sao mais bem representadas como outliers adi-
tivos (AO), é desenvolvida em um procedimento de dois passos. O primeiro é
remover a parte deterministica da variavel e estimar o seguinte modelo:

v =d DUy +d, DUy + 7y (15)

O segundo passo € testar a hip6tese de que p = 1 e procurar o valor minimo
da estatistica da razao-t no modelo abaixo:

9 =3 0, DTBy,_; + XX |0y DTByy_i + %11 + I [ ciA,_j+e,  (16)

onde ¥; sao os residuos obtidos com a estimagao da equagao (15), DT B;; sdo as
variaveis dummy incluidas na equagdo (16) para garantir que min tgo (A1, A7)

convirja para a distribuicdo descrita na equagio (4) de Clemente et al. (1998).2
A ideia é estimar uma regressao dos residuos nos seus valores defasados, um
numero de diferengas defasadas e um conjunto de variaveis dummy necessa-
rias para tornar a distribuicio do teste estatistico tratével.’

4 Os Dados

Os dados utilizados na analise sdo as variacOes mensais dessazonalizadas do
IPCA referente as regides metropolitanas de Belém, Fortaleza, Recife, Salva-
dor, Belo Horizonte, Rio de Janeiro, Sdo Paulo, Curitiba e Porto Alegre, além de
Brasilia e do municipio de Goiania. Comparagoes sdo feitas com o IPCA agre-
gado nacionalmente e o periodo de andlise compreende os meses de agosto de
1999 a dezembro de 2011.

A Tabela 1 reporta a estatistica descritiva dos dados. Em termos de in-
flagao média, o maior percentual é encontrado em Belém e o menor em Sao
Paulo. Em termos de variabilidade, destacam-se o menor desvio padrao de
Belo Horizonte e o maior de Brasilia. Outro fato importante esta relacionado
as taxas maximas de inflagao das regides analisadas. Todas sao referentes ao
més de novembro de 2002 e ligadas ao surto inflacionério no Brasil entre 2002
e 2003.

O caso brasileiro tem suas peculiaridades até por conta do passado de altas
taxas de inflagao verificadas no pais, o que gerou enormes perdas de eficiéncia
econdmica e uma taxa de sacrificio muito grande cobrada de toda a populagao.
A implementacdo do Plano Real, em 1994, aliviou o imposto inflacionério
e provocou uma queda abrupta do indice de pregos ao consumidor. Com a
implantacdo do sistema de metas de inflacdo, o Brasil entrou em uma nova
era na condugao de sua politica anti-inflacionaria.

7Ver equacao (4) de Clemente et al. (1998) para maiores detalhes da expressao para a distri-
buicao da estatistica do caso outlier inovativo (I10), representada por mingzo (Ay,Ap).

8Ver tabelas 1 e 2 de Clemente et al. (1998) para os valores criticos para amostras finitas e a
distribuigao assintética das estatisticas IO e AO para 10000 replicagoes.

90 valor da razio-t minima é comparado com os valores criticos fornecidos por Perron &
Vogelsang (1992) dado que estas nao seguem a distribui¢ao padrao de Dickey-Fuller.



124 Da Silva e Vieira Economia Aplicada, v.17, n.1

Tabela 1: Estatistica Descritiva: Taxas de Inflagdo IPCA (% més)

Média Mediana Miximo Minimo Desvio Padrao

Brasil 0,54 0,45 2,88 -0,03 0,37
Belo Horizonte 0,57 0,47 2,60 -0,18 0,38
Brasilia 0,57 0,49 3,68 -0,45 0,51
Porto Alegre 0,54 0,48 2,73 -0,29 0,41
Recife 0,55 0,47 2,96 -0,30 0,46
Rio de Janeiro 0,56 0,50 2,71 -0,25 0,39
Salvador 0,56 0,46 3,06 -0,12 0,47
Sao Paulo 0,51 0,43 2,79 -0,25 0,40
Belém 0,59 0,48 3,14 -0,60 0,46
Curitiba 0,54 0,48 3,12 -0,29 0,46
Goiania 0,56 0,51 3,51 -0,57 0,48
Fortaleza 0,54 0,43 3,06 -0,50 0,45
Fonte: IBGE.

As Figuras 1 e 2 auxiliam no entendimento da dinamica recente do pro-
cesso inflaciondrio brasileiro. Para isso, utilizamos a inflagdo acumulada em
12 meses, dado que facilita o olhar sobre a tendéncia do processo. Destacam-
se as elevagdes de precos no Brasil entre 2002 e 2003, uma consequéncia
de incertezas geradas com o processo eleitoral para a Presidéncia da Repu-
blica. Em primeiro lugar, o mercado financeiro ndo conseguia ter uma cla-
reza nas inten¢des do entdo futuro presidente. Segundo, o problema da do-
mindncia fiscal era claro e intensificado com aumentos de taxa de juros. Em
terceiro lugar, a alta vulnerabilidade externa era também bem caracteristica
naquele momento. Sendo assim, a probabilidade de default ndo podia ser
descartada, gerando depreciacdo cambial e, consequentemente, mais inflacao
(Bresser-Pereira & Da Silva 2008).
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Figura 1: Taxas de Inflagao IPCA (% em 12 meses)
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Figura 2: Taxas de Inflacao IPCA (% em 12 meses)

De todo modo, passado esse momento mais complicado da economia bra-
sileira, as taxas de inflacdo comecaram a ceder, sendo que o IPCA nacional
tem conseguido se manter dentro dos limites determinados pelo sistema de
metas de inflagdo, ainda que com dificuldades para cumprir o centro da meta.
Mesmo assim, nota-se que algumas taxas regionais de inflacao sao persisten-
temente superiores ao IPCA nacional, enquanto outras sao inferiores.

5 Os Resultados

5.1 Testes Convencionais de Raiz Unitaria

Para efeito de comparacao posterior, podemos iniciar a analise dos indices de
inflagao por intermédio da estimacao dos testes de raiz unitaria ADF, Phillips
& Perron (PP) e KPSS!? para todas as séries consideradas neste trabalho. Os re-
sultados estdo relatados na Tabela 2. Para os testes ADF e PP os resultados sao
categéricos: todas as séries apresentam estacionariedade (d = 0). Entretanto,
Kwiatkowski et al. (1992) argumentam que testar raiz unitaria como hipoétese
nula pode nao ser aconselhavel, pois a mesma é sempre aceita, ao menos que
haja uma evidéncia contraria muito forte. A maioria dos dados economicos
pode nao ter informacao suficientemente capaz de decidir se os mesmos pos-
suem ou nao uma raiz unitaria. Em outras palavras, os testes ADF e PP teriam
um baixo poder. Assim, Kwiatkowski et al. (1992) propéem um teste de raiz
unitaria alternativo (KPSS) no qual a hipétese nula é a estacionariedade e a
hipétese alternativa é raiz unitaria.

O processo de estacionariedade somente é confirmado pelos testes KPSS, a
5% e 10%, para Belo Horizonte, Fortaleza, Recife e Sao Paulo. Para as outras
localidades, ha algum tipo de ambiguidade nos resultados. Por isso, temos
que dar um passo adiante e analisar as séries segundo Baillie et al. (1996), que
argumentam que quando os testes KPSS rejeitam a hipdtese nula de estacio-
nariedade e a razao é uma integragao fracionada, o teste PP também deveria

10ver Dickey & Fuller (1979), Kwiatkowski et al. (1992) e Phillips & Perron (1988).
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rejeitar a hipotese nula de raiz unitaria. Isso aconteceu para a maioria das sé-
ries, pelo menos a 10% de significdncia. Quando ha rejeicdo da nula do Teste
PP e nio rejei¢do da nula no KPSS, as chances sao de que o processo seja 1(0),
sendo este os casos de Belo Horizonte, Recife, Sao Paulo e Fortaleza.

Além disso, apesar de nessa fase podermos chegar a conclusao de que a
maioria das séries analisadas possui alguma caracteristica de integracao fra-
cionada, existe ainda a possibilidade de que alguma confusao possa ser feita
entre um processo de memoria longa e um processo com quebras estruturais
ocasionais. Analisar estas questoes constitui nosso proximo passo.

5.2 Testes de Raizes Unitarias com Quebras Estruturais

A investigacdo sobre a ordem de integracao das séries de tempo levando em
conta a possibilidade de ocorréncia de quebras estruturais foi desenvolvida a
partir do teste de raiz unitaria com duas quebras desenvolvido por Clemente
et al. (1998), como definido na subse¢ao 3.2.

Os resultados reportados na Tabela 3 sistematizam as informacgdes referen-
tes aos dois pontos de ocorréncia das quebras estruturais para as taxas regi-
onais de inflacdo, além da taxa nacional. A estatistica do teste nado rejeita a
hipétese nula de raiz unitaria para todas as localidades, com exce¢ao de Porto
Alegre. Os resultados dos testes de raiz unitaria com quebras estruturais tém
divergéncias em relagdo aos testes ADF, por exemplo, que chegaram a conclu-
sdo que todas as séries eram estaciondrias, o que justifica a importancia da
analise feita.

Ja os t-estatisticos para as duas quebras temporais (D;; e D;;) se mostra-
ram estatisticamente significativos ao nivel de 5% para todas as regides, assim
como para o Brasil, confirmando a ocorréncia de duas quebras estruturais nas
séries de taxa de inflacdo das localidades analisadas. A primeira quebra é
primordialmente datada em agosto de 2002, com um caso no més anterior e
outro no més posterior. Ja a segunda quebra é menos concentrada, mas com
maior ocorréncia em margo de 2003. O préximo passo é a incorporacdo destas
quebras estruturais das séries de inflacao e a investigacao dos dados por meio
dos Modelos ARFIMA.

5.3 Modelos ARFIMA: Persisténcia nas Taxas Regionais de Inflacao

Em relacao aos Modelos ARFIMA propriamente ditos, precisamos verificar se
as taxas de decaimento ‘d’ das séries geram pardmetros mais proximos de 0
ou de 1. Para isso, o foco deve ser os modelos ARFIMA (0,4,0), isto é, sem os
componentes AR ou MA. A Tabela 4 reporta as regressoes referentes aos indi-
ces de pregos ao consumidor de cada regido sem os parametros AR ou MA. O
IPCA brasileiro (d = 0,68) ja demonstra certo controle da inércia inflaciona-
ria. No caso das inflagdes regionais, quase todos os parametros dos modelos
ARFIMA(0,d,0) sao menores do que 0,5. Isso caracteriza as séries como sendo
estacionarias e com reversdo a média de longo prazo. A excegdo é Sao Paulo,
cujo parametro é 0,57. Belém e Goiania apresentam as menores persisténcias
entre as infla¢des regionais, com parametros em torno de 0,35. Além disso,
para todos os modelos ARFIMA (0,4,0), a hipétese de que d = 0 é rejeitada,
assim como é rejeitada a hipétese de que d = 1. Isso significa que a melhor
estimacao para a inflagao regional brasileira pode ser um modelo fracionado.
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Tabela 3: Teste de Raiz Unitaria com Duas Quebras Estruturais: Taxas de
Inflagdo IPCA (% més)

AR(k) Estatistica de Teste 12 Quebra Dy; 22 Quebra Dy;

(t-stat) (t-stat)
Brasil 7 -3,27 Ago-02 Mar-03
(10,24)" (-12,20)"
Belo Horizonte 8 -3,13 Ago-02 Mar-03
(8,83)" (-9,63)"
Brasilia 6 -5,25 Ago-02 Fev-03
(9,50)" (-10,99)"
Porto Alegre 2 -6,55" Ago-02 Mar-03
(8,01) (-9,87)"
Recife 7 -3,87 Set-02 Mar-03
(7,32) (~8,27)
Rio de Janeiro 7 -3,36 Ago-02 Mar-03
(9,42)" (-11,64)"
Salvador 9 -3,41 Ago-02 Mar-03
(8,03)" (-9,90)"
Sao Paulo 10 -3,04 Ago-02 Nov-02
(4,90)° (-5,37)"
Belém 6 —4,08 Ago-02 Fev-03
(6,26)° (-7,55)"
Curitiba 11 -2,90 Ago-02 Jan-03
(6,99)" (-8,26)"
Goiania 7 -3,19 Ago-02 Mar-03
(6,92)" (-8,54)"
Fortaleza 8 -3,29 Jul-02 FeV-Oé
(8,44) (=9,67)

Notas: * indica rejeicao de Hy a 5%.

Testes de Raiz Unitaria com 2 quebras feitos usando o comando clemao?2 (Addictive Outlier)
— Stata 11

Fonte: IBGE.

Sendo assim, seguimos o procedimento padrdo e estimamos mais 15 mo-
delos ARFIMA (p,d,q) para cada série. Para isso, defasamos a parte autorre-
gressiva (AR) e a parte média mével (MA) até a terceira defasagem. Apods a
regressao dos 16 modelos para cada série, utilizamos o critério de informacao
de Schwarz para selecionar as defasagens mais apropriadas. A primeira carac-
teristica a ser notada é que todos os parametros ‘d’ escolhidos estao proximos
ou sao menores que 0,5. Para o IPCA brasileiro, o melhor modelo selecionado
é um ARFIMA (0, 0,25, 2), marcando o processo inflacionario do pais como
possuidor de baixa persisténcia, estacionario e com reversao a média de longo
prazo.

5.4 Integracao Fracionaria e Quebras Estruturais: O Procedimento de
Granger & Hyung

Existe ainda a possibilidade de haver persisténcia sendo causada por quebras
estruturais e isso gerar a possibilidade de sobrestimagao do parametro ‘d’ de-
vido a omissdo dessas quebras. Esta pergunta pode ser respondida com o
procedimento de Granger & Hyung (2004) com o uso das datas das quebras
selecionadas via teste de raiz unitaria de Clemente et al. (1998) definidos na
Tabela 3. O procedimento é baseado nos residuos da seguinte regressao:
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Tabela 4: Modelos ARFIMA: Taxas de Inflacdo IPCA (% més)

ARFIMA (0,4, 0) ARFIMA (p,d,q)
Hy:d=0 Hy:d=1 Melhor Modelo
‘d’ Teste t Teste t ARMA ‘d’

(e.p.) [p valor] [p valor] (p.9) [p valor]
Brasil 0,68 t=7,95 t=-3,62 (0,2) 0,25
(0,08) [0,00] [0,00] [0,02]
Belo Horizonte 0,41 t=5,72 t=-8,14 (0,0) 0,41
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Brasilia 0,44 t=5,77 t=-7,34 (0,0) 0,44
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Porto Alegre 0,47 t=6,40 t=-6,98 (0,0) 0,47
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Recife 0,43 t=5,43 t=-7,03 (3,2) 0,53
(0,08) [0,00] [0,00] [0,00]
Rio de Janeiro 0,56 t=7,15 t=-544 (1,0) 0,56
(0,00) [0,00] [0,00] [0,00]
Salvador 0,40 t=5,64 t=-8,40 (0,0) 0,40
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Sao Paulo 0,57 t=6,77 t=-5,07 (0,0) 0,36
(0,08) [0,00] [0,00] [0,001]
Belém 0,34 t=4,63 t=-8,95 (0,0) 0,34
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Curitiba 0,41 t=5,32 t=-7,41 (0,0) 0,41
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Goiania 0,35 t=504 t=-916 (0,0) 0,35
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Fortaleza 0,45 t=6,01 t=-7,14 (0,0) 0,45
(0,07) [0,00] [0,00] [0,00]
Fonte: IBGE.
Ve =P Zi+& (17)

onde y; representa uma das séries analisadas e Z; contém os termos determi-
nisticos dos testes de raiz unitaria com quebras.

Na sequéncia, foram estimados novos modelos ARFIMA (0,d, 0) para todas
as séries regionais de inflagdo. Como nao foi utilizado nenhum componente
autorregressivo nas estimacoes, espera-se que os parametros ‘d’ sejam proxi-
mos ou iguais a 1 se ha presenca de raiz unitaria. Se o processo de memoria
longa for causado pela omissdo de quebras estruturais, sdo esperados valores
menores de ‘d’, refutando a memoria longa anteriormente detectada. Os re-
sultados reportados na Tabela 5 mostram que, para o caso brasileiro, o valor
de d = 0,25 é similar ao da Tabela 4, o que é um sinal da auséncia de influéncia
de quebras estruturais na analise.

Mas o intuito aqui é fazer uma analise do fendmeno inflacionario regional.
Nesse caso, houve diferencas importantes. Para Belo Horizonte, o parametro
encontrado foi de 0,06, com possibilidade de ser zero pelo teste ‘t’. O resultado
anterior era d = 0,41, ou seja, houve influéncia da quebra. Isso significa que
a persisténcia inflacionaria é menor ainda para a capital mineira. O mesmo
fendmeno foi encontrado para os testes de Rio de Janeiro, Brasilia, Porto Ale-
gre, Recife, Salvador, Belém, Fortaleza e Goiania.

Por outro lado, os dados para a Regido Metropolitana de Sao Paulo nao se
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Tabela 5: Procedimento de Granger & Hyung: AR-
FIMA (0,d,0) para os Residuos

HoleO Holdzl

‘d’ Teste t Teste t

(e.p.) [p valor] [p valor]

Brasil 0,25 2,81 -8,33
(0,09) [0,00] [0,0001]

Belo Horizonte 0,06 0,81 -13,43
(0,07) [0,42] [0,0001]
Brasilia -0,001 -0,01 -14,30
(0,07) [0,99] [0,0001]

Porto Alegre 0,18 2,41 -11,71
(0,07) [0,01] [0,0001]

Recife 0,11 1,39 -11,13
(0,08) [0,16] [0,0001]

Rio de Janeiro 0,17 2,07 -10,38
(0,08) [0,04] [0,0001]

Salvador -0,05 -0,61 -13,13
(0,08) [0,53] [0,0001]

Sao Paulo 0,51 5,60 -5,44
(0,00) [0,00] [0,0001]

Belém 0,036 0,474 -12,68
(0,07) [0,63] [0,0001]

Curitiba 0,38 4,71 -7,75
(0,08) [0,00] [0,0001]
Goiania 0,05 0,71 -13,57
(0,07) [0,47] [0,0001]
Fortaleza 0,12 1,64 -12,57
(0,07) [0,10] [0,0001]

Fonte: IBGE.

alteraram muito, marcando um parametro d = 0,51, contra 0,36 na Tabela 4.
Isso mostra que as quebras nao tiveram influéncia na analise para a referida
regido. O mesmo pode ser dito para o caso de Curitiba, cujo parametro ‘d’
registrado pelo método Granger & Hyung foi 0,38, contra 0,41 anteriormente,
sendo o mesmo estatisticamente significativo a 5% de probabilidade.

Vale a pena voltarmos nossa atencao para os casos de Recife e Rio de Ja-
neiro novamente. Essas duas localidades apresentaram um parametro de per-
sisténcia acima de 0,5 nos primeiros testes efetuados. Uma analise inicial po-
deria classifica-las como tendo taxas de inflagdo ainda com persisténcia con-
sideravel, de memoria longa e com reversao a média no longo prazo. A apli-
cacdo do procedimento de Granger & Hyung mostra que este ndo é o caso,
pois fica detectada a influéncia das quebras na determinac¢ao do parametro de
persisténcia. Em Recife, ‘d’ cai para 0,11 e no Rio ‘d’ cai para 0,17. Em suma,
tanto a inflagdo nacional quanto as infla¢oes regionais mostram caracteristicas
de estacionariedade e com reversao a média.

6 Consideracées Finais

Este artigo investigou o fendmeno da persisténcia inflacionaria do Indice de
Precos ao Consumidor (IPCA) brasileiro das seguintes regioes metropolitanas
e cidades: Belém, Belo Horizonte, Brasilia, Curitiba, Fortaleza, Goiania, Porto
Alegre, Recife, Rio de Janeiro, Salvador, além do IPCA nacional. A analise
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considerou o periodo entre agosto de 1999 e dezembro de 2011 e a metodo-
logia econométrica utilizada foi baseada nos modelos de memoria longa, ou
Autorregressivos de Integracao Fracionaria (ARFIMA), assim como em testes
de raiz unitaria com quebras estruturais.

Considerando as estimacgdes feitas, pode-se concluir que testes usuais de
raiz unitaria geram resultados discrepantes sobre o comportamento da dina-
mica inflacionaria no Brasil e em suas principais regides. Além disso, ao longo
do periodo estudado, nota-se que a presenca de quebras estruturais é comum
em todas as séries analisadas, comprometendo a utilizagdo de métodos sim-
ples de testes de estacionariedade. A possibilidade de as taxas regionais de
inflagdo seguirem um processo de integracdo fracionaria foi examinada por
meio da aplicagao dos modelos ARFIMA. Na primeira parte do estudo, o para-
metro ‘d’ obtido registrou média em torno de 0,40, com resultados acima de
0,50 apenas para os casos do Rio de Janeiro e Recife. Significa que, na maioria
dos casos, as persisténcias das taxas regionais de inflagao no Brasil se mos-
traram controladas, sendo caracterizadas como estacionarias e com reversao
a uma média de longo prazo. Quando as quebras estruturais foram devida-
mente tratadas, percebeu-se que as taxas de inflacao do Rio e Recife também
poderiam ser caracterizadas por terem baixa persisténcia e serem estaciona-
rias.

Para efeito de comparacao, Baillie et al. (1996) encontraram um pardme-
tro d = 0,59, mas para um periodo bem mais longo e anterior ao sistema de
metas de inflacdo (de 1957 a 1991). Reisen et al. (2003) também encontraram
uma ordem de integracao menor que 1 para o periodo de fevereiro de 1944 a
fevereiro de 2000. Figueiredo & Marques (2011) reportaram um parametro ‘d’
entre 0,72 e 0,93, também para um longo periodo (entre 1944 e 2009). Para
uma analise levando-se em conta um periodo mais similar ao deste artigo,
Figueiredo & Marques (2009) indicaram um comportamento estacionario da
taxa de inflagdo, podendo ser descrita como um processo fracionario de me-
moria longa. Ja Da Silva & Leme (2011) chegaram a um parametro igual a
0,43, ou seja, resultados bem préximos aos relatados neste trabalho para o
caso do IPCA agregado.

Para efeito de comparacao com numeros internacionais, Doornick & Ooms
(2004) reportaram um parametro igual a 0,32 para os EUA e 0,47 <d < 0,59
para o Reino Unido. Ja Gil-Alana (2005) encontrou d = 0,25 para os EUA.
Ambos os trabalhos também estdo em linha com os nossos célculos.

Em relagdo as infla¢des regionais, Caetano et al. (2009) analisaram prati-
camente trés décadas de dados de inflagao regional no Brasil, de 1980 a 2009.
Dada essa extensao, os autores chegaram a um alto grau de persisténcia nas sé-
ries regionais, exceto para o municipio de Goidnia. Como focamos no periodo
posterior a vigéncia do Plano Real, podemos observar que nossos resultados,
ao relatarem taxas de inflacdo estacionarias e graus de persisténcia sob con-
trole, vao em direcdo contraria aos resultados dos autores supracitados.

Em termos de politica econémica, podemos dizer que, apesar de algumas
diferencas entre os graus de persisténcia inflacionaria das distintas regides
brasileiras, ha uma clara conexdo entre os valores regionais de inflagdo com o
grau de persisténcia nacional, com um nitido processo de reversdo a média de
longo prazo. Significa que a condugao de politica monetaria tem sido eficaz
em evitar um comportamento inflacionario que gere graus de persisténcias
elevados que poderiam colocar o pais em trajetoria inercial de inflagdo como
em tempos pretéritos.
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