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Resumo

Este artigo analisa a persisténcia inflacionariageiatro paises de economias semelhantes: Bradig, Gtéxico e
Turquia. O periodo analisado vai de Janeiro/199h®l/2009. A metodologia econométrica utilizadadebaseada nos
modelos de memdria longa, ou Modelos Auto-Regresdile Integracéo Fracionada (ARFIMA). A persisi@éccalculada
levando-se em consideracdo os indices de precosrsomidor de cada pais em questdo. Em linhassgesaresultados
encontrados mostram que o grau de persisténciadioei de pre¢cos ao consumidor do Brasil ndo difere valores
encontrados em outros paises. Desta maneira, paEcse sustentar o argumento de que a persistigrficicionaria
brasileira seja justificativa para o menor ciclo lixa dos juros acontecido no pais apds a ecldaacrise financeira

internacional em 2008.

Palavras-Chave: Persisténcia Inflacionaria, Politica MonetaAaglise de Séries Temporais
JEL: C22, E31, E52

Abstract

This paper analyzes inflation persistence in fanerging market economies, from January 1999 tolA®209.
We make use of Auto-Regressive Fractionally Integt{ARFIMA) models to examine the consumer pritgides of the
countries analyzed. The picture emerged from thelt® shows that the inflation rates have someesegf persistence, but
they are all mean-reverting. It means that the ekgf persistence found in Brazil is close to thfmend in similar
economies. Therefore, our findings show inflati@rgistence in Brazil cannot be taken as an exauseur interest rate

having decreased less than in countries with siriféation persistence.
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1. Introducéo

A crise financeira mundial, que eclodiu a partirsé¢éembro de 2008, imp6s grandes desafios a
conducao da politica econdmica dos varios paisesdmy do mundo. Vérias decisdes foram tomadas,
tanto em ambito monetario quanto em ambito fiseal,sentido de debelar os efeitos deletérios da
contracdo econdmica abrupta. No tocante a politioaetaria propriamente dita, os bancos centrais,
em face da retracdo econdmica, iniciaram um citlenso de queda das taxas de juros basicas de seus
respectivos paises. Mas essas diminuicdes naoraegwim padrdo Unico. Ao se comparar o
acontecido em economias semelhantes - como BE@isie, México e Turquia - pode-se perceber que,
na comparacdo das taxas béasicas de juros de jaieiB®08 com maio de 2009, as diferencas de
variacdes sdo consideraveis. O Chile variou sua taminal de juros em -4,75 p.p, 0 México recuou
0s juros em -2,25 p.p. e a Turquia em -6,00 p.p difninuicdo ocorrida na taxa Selic brasileiradei
apenas -1,00 p.p., sendo que o BC brasileiro semeomecou a implementar o afrouxamento
monetéario em janeiro de 2009.

Dado este cenario, iniciou-se uma discusséo aeimadBrasil acercas das razdes pelas quais o
pais ndo fez um ajuste de taxa de juros tdo prag@mguanto o realizado por economias semelhantes.
Um dos principais pontos apontados foi que a iaflagrasileira ndo retrocedeu tdo rapidamente como
em outros paises que estdo também sofrendo umspoocecessivo. Significa dizer que a inflacdo
brasileira € mais persistente, fazendo com que osB@ mais comedido na atuacdo da politica
monetaria.

Tal fato fica claro no Relatério de Inflacdo de efebro de 2008 em que o BC dedica uma
secao especial para o estudo da persisténciaionfia@. Segundo a instituicao, entre os varitwrés
que influenciam negativamente os juros basicosilbiras estd a memodria inflacionaria ainda bem
presente na economia nacional. A explicacdo pata @arsisténcia seria, segundo a autoridade
monetaria, a rigidez de pre¢os ndo vista em regides precos mais flexiveis, como nos EUA e
Europa. Esta indexacdo estaria localizada, por pkenem contratos de aluguel e de prestacdo de
servicos com precos administrados, como tarifagrdrgia e de telefone. Isso inibiria o recuo da
inflacdo abaixo do nivel atual e, consequentemémigjcaria em dificuldades para a reducdo da taxa
bésica de juros..

O objetivo deste artigo é fazer comparacOes erstrgraus de persisténcia inflacionaria em 4

paises de economias semelhantes: Brasil, Chileichlé&Turquia. O periodo analisado vai de janeiro

! Disponivel em: http://www.bcb.gov.br/htms/relindfty2008/12/ri200812b8p.pdf.



de 1999 a abril de 2009. A metodologia econométritezada esta baseada nos modelos de memoria
longa, ou Modelos Auto-Regressivos de Integracaciénada (ARFIMA). A persisténcia é calculada
levando-se em consideracao os indices de precosrasoimidor de cada pais em questdo. Em linhas
gerais, os resultados encontrados mostram que w dgapersisténcia do indice de precos ao
consumidor do Brasil ndo difere dos valores eneoios em outros paises. Desta maneira, parece ndo
se sustentar o argumento de que a persisténcegioriiaria brasileira seja justificativa para o nreno
ciclo de baixa dos juros acontecido no pais apasao da crise financeira internacional em 2008.
Além desta introducdo, este artigo apresenta, gans@ secdo, uma revisao da literatura
envolvendo a questdo da persisténcia da inflacderckira secdo apresenta o arcabougco econometrico
utilizado no artigo. A quarta secao detalha os dadauinta secao reporta os resultados refer@o®s
paises. A sexta secdo abre a discusséo para @niciiudos precos livres e monitorados no Brasil. A

ltima secéo faz a concluséo do trabalho.

2. Revisao da Literatura

Batini & Nelson (2001) estudam o fendmeno da p&ns@a inflacionaria britanica e americana,
ao passo que Batini (2006) faz algo similar patmigio Européid&. Em ambos os trabalhos, o foco da
analise foi a defasagem entre a conducéo da pofftanetaria e a resposta da inflagdo. Os resultados
dos autores mostram que as acfes de politica menetingem o efeito maximo em termos de
inflacdo apos um ano de implementacdo. Hondroysagniazaretou (2004) tratam do caso grego, para
o periodo entre 1975 e 2003, e mostram que o ansreduzindo a inflacdo desde 1997, quando a
conducao da politica monetaria comecou a ter nf@&céa no combate a inflacdo do pais. Gadzinski
& Orlandi (2004) analisam a persisténcia inflacrima@os paises membros da UE e dos EUA, com
atencdo especial para a presenca de quebras esfrutas séries. Os autores encontram casos de
persisténcia moderada e afirmam que o caso eusgt@@amplamente ligado ao americano. Benigno &
Lépez-Salido (2006) procuram evidéncias de hetereigade na dindmica inflacionaria dos paises
membros da UE por intermédio da estimacdo de CueaBhillips para a Alemanha, Franca, Italia,
Espanha e Holanda. Os autores encontram um compnta inercial jackward lookiny para quatro
paises, sendo que somente a Alemanha mostra cetécds de um comportamerftoward looking

2 Do ponto de vista teérico, o debate acerca daspémsia inflacionaria esté relacionado a espeuifies particulares de
Curvas de Phillips, seja com expectativas adapistiracionais ou hibridas (Phillips, 1958; Phel867; Friedman, 1968;
Fuhrer & Moore, 1995; Gali & Gertler, 1999; Steioiss2003).



Doornik & Ooms (2004) utilizam a metodologia ARFIM#ara fazer inferéncias e previsoes
acerca dos processos inflacionarios dos EUA e diaoRénido. Para o caso americano, a amostra tem
periodicidade trimestral (1957:01 a 2003:04) e asmetros fracionados ficam em torno de 0.32,
significando que a inflacdo americana pode serrif@stcomo estacionéria. Para o caso britanico, a
amostra também tem periodicidade trimestral (19%9:2002:2) e as estimagfes dos parametros
fracionados variam entre 0.47 e 0.59, sinalizand@ muma provavel ndo estacionaridade da série
briténica.

Gil-Alana (2005) aplica a metodologia ARFIMA partaaa de inflacdo dos EUA e conclui que
os resultados variam consideravelmente dependemndordo as perturbacoes 1(0) sdo especificadas no
modelo. Por exemplo, para a especificacdo com rbfdoco, as estimacdes mostram uma inflagéo
americana estacionaria com o parametro fraciongaa ia 0.25, mas com um processo de memoria
longa. Para as perturbacdes com um processo ayrgsse/o, a ordem de integracdo da série torna-se
negativa, caracterizando um comportamento antigtenge.

Cati et al. (1999) estudam o processo inflacionérasileiro de Janeiro de 1974 a Junho de
1993, periodo com grande influéncia do efeito dalémentacdo de varios planos de estabilizacdo. De
acordo com os autores, estas intervencdes govent@ameabruptas agiram comnialiers, pois a
inflacdo era reduzida apenas temporariamente mest® a sua trajetodria inicial algum tempo depois.
Cati et al. utilizam testes padrfes de raiz urmtd&@ireportam, como resultado, que as séries sdo
estacionarias e que as perturbacdes observadagposemente efeitos temporéarios. Contudo, quando
estatisticas mais apropriadas séo utilizadas peraejam levados em conta os planos de estabiizaca
0s resultados mostram que o comportamento estocédd taxa de inflacdo brasileira no periodo
analisado é, de fato, muito instavel. Desta maneig autores chegam a conclusdo de que a
interpretacdo macroecondmica para os resultadasmeados esta em linha com a hipétese da inércia
inflacionaria (Arida & Lara-Rezende (1985), BresBereira & Nakano (1986), dentre outros), que
afirma que as perturbacdes inflacionarias séo regingente persistentes.

Campélo & Cribari-Neto (2003) mostram que o usdefes de raiz unitario robustos pode
gerar a mesma inferéncia sobre a ordem de integmdas séries sem a necessidade do emprego de
variaveisdummyque levem em conta a presencaimeérs. Os autores usam duas séries mensais
distintas relativas a taxa de inflacdo brasilei@rimeira delas é similar aquela utilizada pori@agal.
(1999) e a segunda compreende os periodos enteeeifevde 1944 e Fevereiro de 2000. O resultado
principal dos autores é a presenca de inérciaciofldria que, ao contrario de resultados anterices
mostra pequena.



Yoon (2003) também utiliza os dados de Cati &f18199) para estimar um teste de raiz unitaria
proposto por Ng & Perron (2001), que constroemrquadtatisticas de teste baseadas no procedimento
de detrendingGLS. Esta técnica € capaz de gerar as mesmasusoaslide Cati et al. (1999), sem a
necessidade do uso de variavdisnmy O autor chega a conclusdo que a taxa de inflaé@oé
estacionaria para o periodo analisado.

O Relatorio de Inflagdo do Banco Central do BrdsiDezembro de 2008 apresenta um calculo
de persisténcia inflacionaria baseado em modelo§)ARDs resultados apresentados no trabalho
mostram que para o caso do Brasil e Chile a pénsist € superior aguela encontrada em economias
desenvolvidas. Para ambos os paises, o0 grau dst@ecg gira em torno de 0,5. Inércia semelhante é

encontrada quando sao analisados os dados podmeima Curva de Phillips Hibrida.

3. Metodologia Econométrica: Modelos ARFIMA

Umas das maneiras de se analisar persisténciare imivariada € fazer uso dos diferentes
testes de raiz unitéria existentes na literatuest®s testes, o pesquisador estima a ordem deaigdieg
‘d’” das séries e tal ordem somente pode assumir saldegros, seja 1(0), se for estacionaria, ou, (1)
caso contrario. Outra possibilidade para se tgqstasisténcia univariada é fazer uso dos modelos
ARFIMA (Auto-Regressive-Fractionally-Integrated-Moving-Aags, que sdo uma generalizacado dos
modelos ARIMA (p,d,q) com a vantagem de a ordermtéggracadd’ poder ser fracionada entre O e 1.
Além disso, os modelos ARFIMA auxiliam na resolug@oproblema amplamente conhecido do baixo
poder dos tradicionais testes de raiz unitarias Edenbém sdo capazes de modelar conjuntamente as
dindmicas de curto e longo prazos dos processlagimriarios, via estimacdo das funcbes de resposta
aos impulsos.

Um modelo ARMA (p, q) basico pode ser escrito elguinte forma:
yt:alyt—l+"'+amyt—m+ft+ﬁl£t—l+"'+ﬁnyt—n’ tzl""’T' (1)

onde & 0 NID[ 0,57 |.
Um processo integrado de ordéth pode ter a seguinte representacao:

(1-L)y, =o(L)y 2)



com Z‘CD].‘ <oo. Geralmente, assume-se qdel, ou que a primeira diferenca da série é estaden
j=0

Todavia, valores fracionados @ podem ser de grande utilidatle.
Considere a representacdo MA) da equacdo (2). Sd < 0.5, o inverso do operador (1 -1)
existe. Isso pode ser visto multiplicando-se amb®sados da primeira equacéo pode (1% L0

resultado € o seguinte:
Y =(1-L) " @(L)y 3)

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

(L) =2 AL @)
ondelg=1 e:
A =1/i)(d+j-1)(d+j-2)(d+j-3-(d+I(d) (5)

Pode-se demonstrar quedse 1, 4; pode ser aproximado para um grardpor:
A 0(j+)™ (6)

Assim, uma representacéo M&)( em que o coeficiente de impulso-respastamporta-se,

para grandes, como (j + 17, pode ser definido como:
yt=(1- L)_dut=A0L{+A0L4—1+/10LJ—2+"' (7)

As autocorrelacbes das series estacionarias ARMIBmaer um decréscimo exponencial, ao
passo que seéries fracionalmente integradas posdeemscimos hiperbolicos. Em outras palavras,
enquanto que os coeficientes de impulso-respostandprocesso ARMA estaciondrio desaparecem
geometricamente, o processo da equagdo (6) implioa desaparecimento bem devagar. Por conta
desta caracteristica, processos fracionalmentgrades também sdo denominados de processos de

memoria longa.
Além disso, a sequéncia dos coeficientes MA ﬁm’ms{hj}io dados na equagéo (6) sao
square-summabldéastando, para isso, gd& 0.5.

> h? <o ford<0.5 (8)
=0

% O leitor pode referir-se a Granger & Joyeux (1980) Hosking (1981) para compreender melhor osefnedntegrados
fracionados.



Assim, parad > 0.5, o processo deve ser diferenciado antesfaper a descricdo apresentada na
equacao (3) (Hamilton, 1994).

Consequentemente, se<0d < 0,5, a série é estacionaria, com reversao a nediam um
processo de memoria longa. Se 0,8 <1, a série ndo é estacionaria mas permanece c@msde a
média. Sal > 1, a série ndo € estaciondria e nao possui revams&dia (Gil-Alana, 2001).

Se —0,5 d < 0, o processo é chamado de memoria intermediérsmbre-diferenciado.

Trés métodos de estimacdo dos modelos ARFIMA siise comuns: Maxima Verossimilhanca
Exata Exact Maximum Likelihood - ENJLPerfil Modificado de Verossimilhan¢d/0dified Profile
Likelihood - MPL) e Minimos Quadrados N&o-LineareNoglinear Least Squares - NLS Por
definicdo, ambos EML e MPL imp6em —1ck< 0.5. O MPL ¢é preferido em relagdo ao EML se o
modelo incluir varidveis regressoras e se a amdstrpequena. A metodologia NLS permite que
d >-0.5 e pode ser utilizada na estimacao de sé@ieestacionarias (Baillie, Chung & Tieslau, 1996).

Uma vez que as séries examinadas parecem sesta@ioparias, a metodologia EML néo se
aplica porque ela € seriamente viesada para baiva @alores d&l’ proximos de 0.5 e maiores que
0.5. Desta maneira, utilizaremos a metodologia Wbl a mesma néo sofre destes vieses usuais. O

estimador NLS é baseado na maximizacao da seduimg&o de verossimilhanca:
_ 1 13,
(y(d,®,0)=-=log =) & )
2 T4

onde os residuog séo obtidos pela aplicagdo do modelo ARFIMA(pg)daosu; e os vetoresPe ©

representam, respectivamente, 0s parametros ayess&/osp’ e os parametros de média mowg!

4. Dados

Os dados utilizados na analise sdo os indices elprao consumidor de quatro paises com
economias semelhantes: Brasil, Chile, México e Tia.cO periodo analisado vai de janeiro de 1999 a
abril de 2009. Os indices sao transformados enmag@es acumuladas em 12 meses das taxas de
inflacdo dos respectivos paises.

A Tabela 1 reporta a estatistica descritiva doosla@ destaque é certamente o recorde da
Turquia em todas as comparagcées com maximo de&aflam 12 meses chegando a quase 75%. Por

outro lado, o destaque em termos de controle ioft@cio € o Chile, cuja média de inflacdo estd em

“ Estes métodos estdo disponiveis no pacote econcom®xMetrics de Doornik & Ooms (2001).



3,68%, bem préoximo da meta de 3% estabelecidagadt Brasil e México estdo bem préximos em
suas estatisticas descritivas.

Tabela 1
indices de Inflagéo — Estatistica Descritiva — 12 eses

Estatistica |[BRASIL| CHILE |MEXICO [TURQUIA
Média 7,10 3,68 5,73 27,69
Mediana 6,51 3,25 4,70 12,03
Maximo 17,24 9,85 17,04 73,20
Minimo 2,96 -0,75 2,91 6,90
Desvio Padrédo| 3,19 2,17 2,85 22,42

Fonte: IBGE, Bancos Centrais

A Figura 1 nos ajuda a entender melhor o comporgmaos indices de pre¢cos ao consumidor
dos paises analisados. Fica clara a razao pelaaghatquia é a recordista nos nimeros descritos na
Tabela 1. Dos paises analisados, a Turquia fotimalla controlar seu processo inflacionario, isso
somente aconteceu no inicio de janeiro de 2004s &pte periodo, todos os paises analisados passam a
ter taxas de inflacdo bem mais proximas uma dasmguOutro destagque no grafico é o surto
inflacionario no Brasil entre 2002 e 2003, fateeesiacionado a chamada crise Lula.

Figura 1

Taxas de Inflagéo (indices de precos ao consumidovariacdes % em 12 meses)
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esse MEXICO ——BRASIL = CHILE ——TURQUIA
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Fonte: Bancos Centrais



5. Resultados

Antes de analisar os resultados das estimacdesnddslos ARFIMA propriamente ditos, é
importante examinar as autocorrelacdes das séfmes resultados estdo relatados na Tabela 2 e
mostram que as taxas de inflacdo dos paises al@ipwssuem decréscimo devagar, uma vez que ha
autocorrelacdes significantes até & d&fasagem para a maioria das séries. Ja as aelagdes em
primeira diferenca mostram alguns sinais negatfutss ndo nos valores iniciais), um sinal de que as
séries podem nao ter sobre-diferenciacdo e simmalgrocesso de ndo estacionaridade, mas com
reversdo a uma média de longo prazo.

Tabela 2

Autocorrelacdes das séries em nivel e em primeiraferenca

Séries Def.| 22| 3| 4|5 |6 |7 |8|9|1011|12|13|14|15|16| 17| 18

Brasil Xt
AX¢

0,97/0,92/0,85/0,76/0,68/0,59 0,51/ 0,43/0,36/0,29/0,230,18/0,15/0,14/0,13/0,13/0,13|0,13
0,70/0,410,230,15/0,05-0,08-0,18-0,15-0,11-0,14-0,31-0,45-0,31-0,19-0,09-0,050,02/0,10

* 0,97/0,91/0,850,77/0,70/0,61/0,52/0,43/0,36/0,29 0,21/ 0,14/0,09/0,050,02/0,00-0,01-0,01
Chile A% 0,39/0,01)0,11/0,13/0,16/0,02-0,09-0,05-0,13-0,010,03-0,34-0,31-0,11-0,11-0,04-0,10-0,08

X 10,920,84/0,76/0,68/0,62|0,560,530,49|0,46 0,43 0,40/0,37,0,35/0,330,300,27|0,24(0,21
Mexico 4% |0,54/0,230,18/0,22]0,240,090,030,13/0,18/0,12-0,07-0,170,10/0,16/0,11/0,02,0,09|0,17

% 10,98/0,95/0,91/0,880,84/0,800,75|0,71/0,67/0,63/0,60,0,57/0,56/ 0,550,54|0,53|0,53/0,52
Turquia 4% 10.63/0,32/0,12/0,07/0,08-0,01-0,09-0,12-0,11-0,28-0,46-0,61-0,35-0,100,07/0,160,12(0,11

Para efeito de comparacdo posterior, podemos linicianalise dos indices de inflagdo por
intermédio da estimacéo dos testes de raiz unifébB e KPSS para todas as séries consideradas
neste trabalho. A opcdo pelo teste KPSS, além aictonal ADF, estd no fato discutido por
Kwiatkowski, Phillips, Schmidt & Shin (1992). Ostates argumentam que testar raiz unitaria como
hip6tese nula pode néo ser aconselhavel pois a asnéssempre aceita, a0 menos que haja uma
evidéncia contraria muito forte. Contudo, a maiatés séries econdmicas pode ndo ter informacao
suficiente capaz de decidir se a mesma possui owmné raiz unitaria. Em outras palavras, testes
ADF, e outros, t&ém um baixo poder.

Os resultados estéo relatados na Tabela 3 e mosua ha uma grande controvérsia nos

resultados de ambos os testes. A Unica varidvetopiirma a ndo estacionaridade em ambos os testes

® Consultar Dickey & Fuller (1979) e Kwiatkowski, ifips, Schmidt & Shin (1992). Ao contrario do prino, este Gltimo
impde estacionaridade na hipétese nula.

® De fato, sobre os processos de meméria longa,oldiéh Rudebusch (1991) mostram que os testes ADfemolevar a
conclusBes erradas de que uma série ndo € estéigunando o processo é, na realidade, integradofralmente.



é aquela referente & Turquia. Desta maneira, ¢&steg raiz unitaria deixam claro que podem haver

incongruéncias nos resultados, que é um indicaliva analise via modelos de memdéria longa ser uma

boa alternativa.

Tabela 3
Testes de Raiz Unitaria — Variacdo 12 meses
ADF KPSS

Rejeita Ho Rejeita Ho
Estatistica Valores Raiz Estatistica Valores |Estacionari-

de Teste Criticos Unitaria | de Teste |Lag| Criticos dade
Lag | 5% | 10% | 5% |[10% 5% |10%| 5% | 10%
Brasil -2,68 1| -2,84-2,58| Nao| Sim 0,36 9| 0,46 | 0,3¥N&o| Sim
Chile -2,12 3 |-284-258| Ndo| Nag 0,45 9| 0,46 | 0,34N&o| Sim
México -5,48 2 |-284-258| Sim| Sim 0,83 8| 0,46 | 0,34Sim| Sim
Turquia -1,79 1| -2,84-2,58| Nao| Nag 1,04 9 0,46 | 0,33Sim| Sim

Nota: Estima¢gBes somente com constante.

Para estimar os modelos ARFIMA (p, d, q), seguimgeocedimento padrdo observado em
outros trabalhos e defasamos a parte auto-regae@R) e a parte média movel (MA) até a terceira
defasagem, gerando 16 diferentes estimacdes paaammadelo. Apos a regressdo dos 16 modelos para
cada série, utilizamos o critério de informacao Sthwarz para selecionar as defasagens mais

apropriadas dentre aquelas feitas.

Tabela 4
Valores de‘d’ para todos os modelos ARFIMA (p, d, q)
ARMA [(0,0)| (1,0)[(0,1)| (1,2)| (2,0)[(0,2)| (2,1) | (1,2)| (2,2)| (3,0)|(0,3)| (3,1)| (1,3)| (3.2)| (2,3) | (3.3)
Brasil [1.71] 0.99| 1.40 0.65[ 0.29| 0.99 0.11| 0.30| 0.4 -0.5p0.99|-0.62| 0.35| -0.99 0.42 | -0.68
Chile [1.33]/0.54[0.96[0.03] 0.18] 1.0 - [0.37] - | 0.62] 1.020.45| 0.45] - | -0.32-0.49
México [0.99[ 0.99 0.99 0.99| 0.70[ 0.99-0.11] 0.99| -0.12-0.26]0.99|-0.29] 0.99 | -0.32/-0.11] -0.32
Turquia |[1.62| 1.00| 1.3 1.00| 0.92| 1.12 - [ 1.00| 0.28] 0.3 1.0p-0.34| - |[-0.73[0.06| -

Na Tabela 4 estdo relacionados os param&trata integracdo fracionada de todas as regressoes
efetuadas. As células vazias correspondem aos a®€del que nao foi possivel obter convergéncia da
estimacdo. Uma rpida observacdo nos valores mgpstraquando nenhuma defasagem é levada em
conta, todas as taxas de inflagdo parecem possisisfgncia consideravel. Contudo, devemos nos

atentar para o melhor modelo selecionado no sedgdtecidirmos a real persisténcia inflacionaria no
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paises em questao. O proximo passo € decidir seséaiid € caracterizada como sendo estaciomfria (
< 0.5) ou nao estacionarid ¥ 0.5).

A Tabela 5 reporta os modelos selecionados psréndices de inflagdo das 4 economias
emergentes: Brasil, Chile, México e Turquia. O €lpibde ser caracterizado por um modelo ARFIMA
(0, 0.96, 1), o México por um ARFIMA (2, 0.70, OpeTurquia por um modelo ARFIMA (2, 0.92, 0).
Isso significa que estas economias possuem taxasfldedo caracterizadas como processos de
memoria longa, ndo estacionarios, mas com reverséona média de longo prazo. Isso quer dizer que
nao foram encontrados comportamentos explosivoséras estudadas.

Para o caso especifico do Brasil, 0 melhor modeleconado é um ARFIMA (1, 0.65, 1), o
que caracteriza o processo inflacionario do pafsocpossuidor de memaria longa, ndo estacionario,
mas com reversdo a média, tal como nas outras mwasi@nalisadas. Além disso, os indicadores de
persisténcia do Brasil e do Chile foram muito pndos aos calculados pelo Banco Central do Brasil
para 0s mesmos paises.

Tabela 5
Estimacdes dos Modelos ARFIMA (p, d, q) por NLS

ARMA | ‘d [AR(1)|AR(2)|AR(3)|[MA(1) [MA(2) [Constante

0.658( 0,788 0.319 7.820

Brasil | (1,1) {[0.001][0.000] - [0.005] - | [0.001]
0.961 0,604 -1.396

Chile | (0,1) [[0.000] - - - [l0.000] - | [0.923]
0.709( 0.562[-0.073 -1.487

México | (2,0) ([0.000][0.000][0.281] - - - | [0.811]
0.927(0.791[-0.130 71.338

Turquia | (2,0) |[0.000][0.001][0.196] - - - | [0.479]

Nota:i) somente o modelo escolhido pelo critério de Selécreportadoii) p-valores em colchetes.

Para efeito de comparacdo com outros artigos, €atial. (1999) encontraram um
comportamento estocastico para a taxa de inflagEiléira no periodo 1974-1993, significando que o
processo inflacionario do pais era extremamentsigtente. Yoon (2003) utilizou a mesma base de
dados de Cati et al., mas um procedimento econmmélistinto que ndo necessitavadienmiegara
tratar de periodos de inflacdo extremamente alteesOltado do autor também apontou para uma nao
estacionaridade da taxa de inflacdo. J& CampélaiBaf-Neto (2003) encontraram uma pequena
inércia inflacionaria em seus calculos, mais erhditom nossos resultados. Minella et al. (2003)

analisam o periodo posterior a implementacéo daoHReal (de Julho de 1995 a Dezembro de 2002) e
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encontram evidéncias de um decréscimo da persiatérilacionaria do IPCA, principalmente apos a
introducao do regime de metas de inflagao.

No ambito internacional, Doornik & Ooms (2004) emitaram um parametrd’ = 0.32 para o
caso americano e 0.47'& < 0.59 para o caso britanico. Ja Gil-Alana (208%ontraramd’ = 0.25
para o caso americano. Ambos os trabalhos tamb@m @$ linha com os nossos calculos.

Desta maneira, os dados mostram que economias ecssteristicas de persisténcia bem
semelhantes as do Brasil fizeram ajustes bem mamipciados nas taxas de juros, como reportado na
Tabela 6. Sendo assim, parece ndo se sustentagumemto de que a persisténcia inflacionaria
brasileira seja justificativa para o menor ciclob#déxa dos juros acontecido no pais apos a eclisao

crise financeira internacional em 2008.

Tabela 6
Taxas de Juros Nominais (%): Paises Selecionados
Periodo Brasil Chile | México | Turquia
jan/08 11,25 6,00 7,50 15,50
ago/08 13,00 7,25 8,25 16,75
set/08 13,75 7,75 8,25 16,75
out/08 13,75 8,25 8,25 16,75
nov/08 13,75 8,25 8,25 16,25
dez/08 13,75 8,25 8,25 15,00
jan/09 12,75 7,25 7,75 13,00
fev/09 12,75 4,75 7,50 11,50
mar/09 11,25 2,25 6,75 10,50
abr/09 10,25 1,75 6,00 9,75
mai/09 10,25 1,25 5,25 9,50
Variacao -1,00 -4,75 -2,25 -6,00
(jan/08- mai/09) p.p p.p p.p p-p

Fonte: FMI e Bancos Centrais

6. Brasil: A Influéncia dos Precos Livres e Monitcados

Os resultados das estimagdes mostram que o grpersisténcia da taxa de inflagdo no Brasil
esta em patamares préximos aos encontrados ens @gtvaomias emergentes. A discussdo aventada
pelas autoridades monetarias brasileiras é quepara desta persisténcia esta localizada nos precos
administrados. A Figura 2 mostra o comportamenta be&is erratico dos precos monitorados nestes
altimos 10 anos, com variacdes em 12 meses bempmaianciadas que as acontecidas com 0s precos
livres. A excecéo fica para o ano de 2007 em djaptando a tendéncia se inverte, principalmente por

conta da apreciacdo cambial acontecida no periodo.
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Figura 2

Brasil: Taxas de Inflacdo em 12 meses (precos las e monitorados)
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Fonte: Ipeadata

Apesar de responderem por cerca de 30% do pedeQiy, bs precos monitorados apresentam-
se bem mais influentes na definicdo do indice ddér das metas de inflacdo no Brasil. A razéo
principal é a ligacdo de tais precos com o IGRjaarente utilizado na definicdo de contratos e

altamente ligado ao comportamento da taxa de canssio fica demonstrado pela andlise descritiva
dos dados na Tabela 7.

Tabela 7
indices de Inflagdo (Precos Livres e Monitorados) Estatistica Descritiva — 12 meses
Estatistica LIVRES MONITORADOS
Média 6,13 10,28
Mediana 5,80 10,06
Maximo 15,36 23,00
Minimo 2,08 1,49
Desvio Padréo 2,96 5,82
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A Tabela 8 traz andlise idéntica a feita na TalZl@om resultados também semelhantes.
Ambas inflacbes dos precos livres e dos precos toranios possuem lento decaimento, com
autocorrelacdes significantes até & défasagem. Da mesma forma, as autocorrelagdegismina

diferenca mostram alguns sinais negativos (masoéwalores iniciais).

Tabela 8

Autocorrelacdes das séries em nivel e em primeiraferenca

Séries Def.| 1 |2 | 3| 4|56 |7 |8|9 1011|1213 |14|15|16| 17| 18

IPCA Xt 10,97/0,91/0.830,75/0,660,58/0,50,0,420,340,27/0,200,14|0,10| 0,08/ 0,06/ 0,05/ 0,03 0,00
Livres 4% 10.71/0,460.23/0,13 0,01-0,06-0,14-0,11-0,06-0,11-0,23-0,38-0,30-0,20-0,04 0,02/ 0,09/0,13
IPCA X

0,97/0,91/0,84/0,77/0,70/0,630,57/0,51/0,45/0,39/0,33|0,29/0,27|0,26/ 0,26/ 0,270,27|0,27
0,37/0,090,05/0,01-0,10-0,07-0,02-0,11,0,04/0,05-0,26-0,49-0,21-0,14-0,06 0,05/ 0,08/ 0,04

monitorados | Ax;

Procedemos com os mesmos testes para tentarmasfieap®s pormenores da persisténcia
relativa aos precos monitorados e aos precos litwégabela 9 mostra os testes de raiz unitaria para
ambos os indices. Para os precos livres hd umegéiveia nos resultados, com a possibilidade de uma
memodria longa na série. A estimacao ADF gera ursaipitidade de uma nao estacionaridade ao passo
que a estimacdo KPSS confirma o carater estacwi@risérie. Ja as estimacoes relacionadas aos
precos monitorados confirmam a néo estacionaridadrie em ambos os testes. Contudo, devemos
seguir adiante e refinar a analise com os modelgsemoria longa.

Tabela 9
Testes de Raiz Unitaria — Variagdo 12 meses
ADF KPSS
Rejeita Ho Rejeita Ho
Estatistica Valores Raiz Estatistica Valores |Estacionari-
de Teste Criticos Unitaria | de Teste |Lag| Criticos dade

Lag | 5% | 10% | 5% |10% 5% |10%| 5% | 10%

IPCA livres -2,84 1| -2,84-2,58( Nado| Sim 0,15 9 0,46 | 0,3@Nao| Nao
IPCA monitorados -2,02 1| -2,84-258( Ndo| Nag 0,92 9 0,46 | 0,33Sim| Sim

Nota: Estimagfes somente com constante.
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A Tabela 10 reporta todas as 16 estimacdes praxe@iara cada um dos indices de precos e a
Tabela 11 reporta apenas os modelos selecionadasitério de informacdo de Schwarz. Os precos
livres podem ser caracterizados por um modelo ARE(S, -0.47, 0), gerando um carater de anti-
persisténcia. I1sso significa que os choques oamsritestes precos se dissipam de forma muito rapida.
Por outro lado, os precos administrados podemasacterizados por um ARFIMA (2, 0.44, 0), isto &,

tais precos possuem processos de memadria longasamasaracteristicas estacionarias e com reversao
a uma média de longo prazo.

Tabela 10
Estimacdes dos Modelos ARFIMA (p, d, q) por NLS
ARMA (0,0)[(1,0)[ (0,1)] (1,1)|(2,0)[ (0,2)[ (2,1)[ (1,2)[ (2,2)| (3,0)| (0,3)[ (3,1)[ (1,3)[ (3,2)[ (2,3) (3,3)
IPCA 1.71/0.99| 1.40{ 0.65{ 0.29] 0.99/ 0.11| 0.30{ 0.46|-0.50] 0.99(-0.62| 0.35|-0.99 0.42|-0.68

Precos Livres 1,74{0,99(1,48(0,77(0,35(0,99(0,47( 0,45 0,31(-0,47 0,99(-0,61{ 0,48(-0,99 0,23 -
Precos Monitorados | 1,30| 1,00( 1,05| 1,00 0,44| 1,00 0,27| 1,15] 0,41(-0,37 1,00| 0,35| 1,00{-0,41{ 0,43]| 0,56

Tabela 11
Estimac6es dos Modelos ARFIMA (p, d, q) por NLS

ARMA | ‘d |AR(1)|AR(2)|AR(3)|MA(1)MA(2) |Constante
-0.478) 2,171}-1,472| 0,291 6,143
Precos Livres (3,0) |[0,019][0,000][0,000][0,007] - - [0.000]
0,442|0,881(-0,076 6,713
Precos Monitorados | (2,0) [0,0871[0,000][0,530] - - - [0.236]

Nota:i) somente o modelo escolhido pelo critério de gelécreportadoii) p-valores em colchetes

Os resultados referentes aos precos livres e madde mostram que 0s graus de persisténcia
destes indicadores estdo comportados. Apesar aeleyq@arte da persisténcia estar localizada nos
precos administrados, mesmo estes precos, quessaduacresciam a taxas bem superiores aos da
média, tém mostrado quedas consideraveis e teradéectonvergéncia para a média ao longo dos
altimos anos. Para que esta persisténcia dimimdaanais € necessario que haja um fim do “entulho
inflacionario” relacionado aos precos administradgso se faz necessario pois sabe-se que estes

precos possuem a capacidade de se difundir pelesogrlivres e, assim, provocar uma alta
inflacionaria generalizada.

15



6. Consideragdes Finais

O objetivo deste artigo foi analisar o fendmengeisisténcia inflacionaria em quatro paises de
economias semelhantes (Brasil, Chile, México e Tia)gpara o periodo entre janeiro de 1999 e abril
de 2009. Os resultados encontrados mostram queaw dag persisténcia do indice de precos ao
consumidor do Brasil ndo difere dos valores enealois em outros paises.

Desta maneira, chega-se a conclusédo que o proicdis&ionario brasileiro ainda possui algum
grau de persisténcia, mas reverte a uma médiegtia em paises emergentes de economias analogas.
Além disso, a persisténcia inflacionaria brasileiséd mais controlada até para os precos monitarado
Somente com a remo¢do do chamado “entulho inflaciohrelacionado aos pre¢os administrados é
gue a persisténcia dos mesmos caira ainda conmfongas

Isso indica que a persisténcia da inflagdo no Brado € diferente dos demais paises
emergentes analisados e que, portanto, este argum&m é valido para justificar uma trajetoria mais

ténue de queda da Selic.
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