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Resumo
Alterações na taxa de câmbio nominal levam a choques de custos que são repassados em 
diferentes graus para os índices de preços. Esse trabalho objetiva estimar o grau de repasse 
cambial para os preços de importação, ao atacado e ao consumidor amplo no Brasil entre 2003 
e 2019.  A proposta é medir o grau de repasse por meio da estimação de Vetor de Correção 
de Erros Estrutural baseado em propriedades estatísticas e em restrições dadas pela teoria 
econômica, incorporando a informação de longo prazo à estimação do repasse cambial. Os 
resultados obtidos indicam que os graus de repasse cambial aos preços das importações, ao 
atacado e ao consumidor variam respectivamente entre 76% e 83%, entre 15% e 22%, e entre 
9% e 22% no longo prazo.
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Abstract
Changes in the nominal exchange rate lead to cost shocks that affect price indexes differently. 
The goal of this work is to estimate the degree of exchange rate pass-through for import, 
wholesale and consumer prices in Brazil between 2003 and 2019. We measure the degree 
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of exchange rate pass-through with Structural Error Correction Vector Model using statistical 
properties and constraints based on economic theory, incorporating long-term information into 
the estimation. The results indicate that the degree of exchange rate pass-through to import, 
wholesale and consumer prices varies respectively between 76% and 83%, between 15% and 
22%, and between 9% and 22% in the long run.
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Introdução

Alterações na taxa nominal de câmbio são relevantes para economias aber-
tas aos fluxos de comércio e de capitais.  As variações desse preço consti-
tuem choques de custos que tendem a ser absorvidos em diferentes graus 
pelos diversos índices de preços na economia, afetando as expectativas de 
inflação e o comportamento dos formuladores de preços.

O principal objetivo da política monetária em um regime de metas de 
inflação é manter um nível baixo e estável, anunciando a meta de inflação 
(Bernanke and Mishkin, 1997). Portanto, a extensão com que os choques 
da taxa de câmbio são repassados aos preços tem direta implicação sobre o 
nível de atividade econômica e, consequentemente, sobre o nível de bem-
-estar da sociedade. Com isso, as estimativas obtidas para esses graus de 
repasse afetam a tomada de decisão do policymaker.  Esse artigo se propõe 
a produzir medidas de grau de repasse cambial a diferentes índices de pre-
ço por meio da estimação de um Vetor de Correção de Erros Estrutural 
(VCEE).

A literatura de repasse cambial aplicada ao caso brasileiro é extensa, 
avaliando hipóteses em relação a diversos tipos de preços, como repas-
se aos preços de importações em nível setorial (Kannebley Júnior et al., 
2016), às exportações em nível setorial (Kannebley Júnior, 2000; Tejada, 
Silva, 2008; Correa, 2012) e aos preços no nível agregado (Belaisch, 
2003; Albuquerque, Portugal, 2005; Ghosh, 2013; Câmara, Feijo, 2017).  
Em sua maioria, esses trabalhos apresentam aplicações em séries tem-
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porais, tendo como temática a estimação do repasse no curto e no lon-
go prazo (Belaisch,  2003;  Nogueira, Mori e Marçal,  2012;  Câmara, 
Feijo, 2017), o repasse cambial considerando a possibilidade de mudan-
ça de regimes (Albuquerque, Portugal, 2005; Nogueira Junior, 2010), 
ou a presença de assimetria no repasse cambial (Pimentel, Luporini 
e Modenesi, 2016). Abdelmalack e Campos (2020) analisam os canais 
pelos quais a taxa de câmbio afeta os preços ao consumidor final para 
o caso brasileiro calibrando o modelo proposto por Goldberg e Campa 
(2010). Esse trabalho calcula o nível do repasse cambial entre as diferen-
tes categorias de índices de preços por meio da transmissão em cadeia.1 

Nos trabalhos em que são estimados Vetores Autoregressivos (VAR), ou 
Vetores de Correção de Erros (VCE), é usual a utilização de uma estrutura 
recursiva para identificação dos choques, encadeando o choque cambial ao 
longo da cadeia de preços, ou dos índices de preços de importações para os 
índices de preços ao consumidor (Belaisch, 2003; Nogueira, Mori e Marçal, 
2012; Câmara, Feijo, 2017). Isto determina uma relação assimétrica entre 
o período de ocorrência e de resposta das diferentes variáveis do modelo 
aos choques cambiais, usualmente desprezando as informações de longo 
prazo.2

O Brasil é um caso típico de utilização do dólar americano como moeda 
veículo em suas transações no comércio exterior. Segundo dados apresen-
tados nos estudos de Ilzetzki, Reinhart e Rogoff (2019) e de Boz et al.  
(2020), 94% das exportações e 84% das importações brasileiras são fatura-
das em dólar entre 2001 e 2017. Goldberg (2010) enumera os diversos mo-
tivos da dependência do dólar para faturar as exportações, entre os quais 
o incentivo para os exportadores limitarem os movimentos de seus preços 
em relação aos dos concorrentes, escolhendo a moeda de faturamento uti-
lizada pela maioria dos produtores do setor (efeito “coalescência”). Isto é, a 
precificação das exportações é realizada em mercados onde estão presentes 
complementariedades estratégicas, que somadas a ajustes infrequentes de 

1  Uma revisão da literatura sobre tema com ênfase no caso brasileira é realizada por Assis, Fonseca e 
Feijó (2019), no qual classificam-se os estudos segundo os determinantes microeconômicos ou macro-
econômicos do repasse cambial.

2  Uma exceção a esse procedimento é o trabalho de Pimentel et al. (2016) que identifica o modelo 
VAR a partir de restrições de curto prazo, mas como especifica o modelo com variáveis em primei-
ra diferença, despreza a informação proveniente das relações de longo prazo entre as variáveis. Já 
Guillén e  Araújo. (2006) inovam metodologicamente ao introduzir restrições de cointegração e de 
ciclos comuns em um VAR. Porém, utilizam a decomposição de Cholesky para a obtenção de funções 
de resposta ao impulso.
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preços determinam um repasse cambial incompleto.  Esse é propriamente 
o comportamento da precificação das importações brasileiras. Kannebley 
Júnior, Reis e Toneto Júnior (2016) apresenta evidências em nível setorial 
de relações de cointegração entre preços de importações e preços ao ata-
cado produzidas a partir da formulação empírica proposta por Hooper e 
Mann (1989) que denotam esse comportamento estratégico. 

Para a especificação do modelo estimado levou-se em conta argumentos 
fundamentados na literatura de interação estratégica para repasse cambial 
e evidências da literatura empírica sobre o tema. Com isso foi possível con-
tribuir à literatura com a produção conjunta de estimativas econométricas 
de repasse cambial para um período extenso após a introdução do regime 
de metas inflacionárias no Brasil e para os índices de preços que compõem 
a cadeia de formação do índice de preços ao consumidor.

Isto é realizado por meio da estimação de um VCEE, com estrutura não 
recursiva, que permite a identificação de inovações estruturais de longo 
prazo e apuração de seus impactos. Os dados são trimestrais de 2003 ao 
primeiro trimestre de 2019.  A identificação dos choques foi realizada por 
meio de choques com efeitos permanentes e transitórios no longo prazo, 
além de impor restrições no curto prazo. Essa estrutura de identificação 
utiliza informações provenientes da estimação em forma reduzida do VCE, 
o que reduz o número de restrições necessárias no curto prazo para garantir 
a identificação dos choques. Com isso, foram obtidas funções de resposta 
ao impulso para o cálculo do repasse cambial a partir da identificação dos 
choques realizada com base nas propriedades estatísticas (Juselius, 2006) 
e em restrições trazidas pela teoria econômica, produzindo uma estrutura 
de identificação não recursiva ao VCE. Isso é um diferencial do trabalho.

Foram estimadas duas versões do VCEE. A primeira em que contém apenas 
variáveis de índices de preços, taxa de câmbio e preço do petróleo e uma 
segunda versão em que é adicionada a variável de hiato do produto como 
variável fracamente exógena.  Nossos resultados requalificam as diferenças 
entre o comportamento das respostas dos índices a variações no curto e no 
longo prazo, e demonstram a sensibilidade das estimativas de repasse cam-
bial a inclusão de variáveis representativas de choques de oferta e demanda.

No modelo sem a variável de hiato, que representa a demanda, a dinâmica 
do repasse varia entre os diferentes índices de preços, mas os graus de re-
passe aos preços ao atacado e ao consumidor tendem a se igualar no longo 
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prazo. Já para o modelo em que é incluída a variável representativa de de-
manda amplia-se a diferença entre os repasses cambiais para os três índices 
de preços. Em termos gerais, os resultados obtidos indicam que no longo 
prazo o grau de repasse cambial para os preços de importações varia entre 
76% e 83%. O repasse cambial aos preços ao atacado situa-se no intervalo 
entre 15% e 22%, enquanto aos preços ao consumidor está entre 9% e 22%.

Além dessa introdução, esse artigo ainda conta com mais seis seções.          
A segunda seção apresenta uma revisão da literatura sobre o tema com foco 
nas estimativas para o caso brasileiro. A terceira seção detalha o arcabouço 
metodológico utilizado no artigo. A quarta seção apresenta uma análise 
descritiva dos dados e na quinta seção são apresentadas as estimativas do 
VCEE e o cálculo do grau de repasse cambial. Na sexta seção, discute-se 
as implicações de incluir a variável de hiato para as estimativas de repasse.  
Na última seção são tecidas considerações finais em que se discute as esti-
mativas produzidas nesse trabalho frente às demais estimativas presentes 
na literatura.

1. Revisão da Literatura

O modelo de Goldberg e Campa (2010) busca qualificar os diferentes ca-
nais de transmissão dos choques cambiais sobre os preços de importação 
até os preços ao consumidor. Para auxiliar na compreensão do mecanismo 
de transmissão dos choques cambiais aos preços, deve- se considerar o 
agregador de preços ao consumidor, 𝑃𝑡 , obtido a partir da solução de um 
problema de minimização de dispêndio de um consumidor representativo, 
dado por:3

 𝑃𝑃𝑡𝑡 = [𝛼𝛼𝑃𝑃𝑡𝑡(𝑡𝑡𝑡𝑡)1−𝜙𝜙 + (1 − 𝛼𝛼)𝑃𝑃𝑡𝑡(𝑛𝑛)1−𝜙𝜙]1/(1−𝜙𝜙)                                 (1)

em que 𝑃𝑡(𝑡𝑟) e 𝑃𝑡(𝑛) representam respectivamente os índices de preços 
de bens comercializáveis e não comercializáveis, sendo 𝛼  um parâmetro 
de ponderação.  Ou seja, o índice de preços ao consumidor é representado 
como uma composição de preços de bens comercializáveis e não comercia-
3  Goldberg e Campa (2010) assumem que os consumidores têm funções utilidade do tipo elasticidade 

de substituição constante (CES).
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lizáveis, com a possibilidade de substituição entre grupos governada pela 
elasticidade constante 𝜙.

Dentro da categoria de comercializáveis, os produtos podem ser produzi-
dos domesticamente (h), ou serem importados (f). Dada a mesma estru-
tura de utilidade, o agregador de preços para bens de comercializáveis,
𝑃𝑡(𝑡𝑟), tem forma similar ao índice agregado de preços ao consumidor, 
com elasticidade de substituição entre bens produzidos domesticamente 
e importados dada por 𝜙𝑇. Isto é

 𝑃𝑡 𝑡𝑟 = 𝛼𝑇𝑃𝑡 ℎ 1−𝜙𝑇 + 1 −𝛼𝑇 𝑃𝑡 𝑓 1−𝜙𝑇
1

1−𝜙𝑇                          (2)

em que 𝑃𝑡(h) e  𝑃𝑡(f) correspondem respectivamente aos índices de pre-
ços de bens comercializáveis produzidos domesticamente e importados, e  
1 −𝛼𝑇  representa o coeficiente de penetração de produtos importados 

nos bens comercializáveis.

A partir dessa representação para os agregadores de preços ao consumi-
dor e bens comercializáveis, Goldberg e Campa (2010) demonstram que 
o repasse cambial para os preços aos consumidores resulta de uma média 
ponderada entre os repasses obtidos para os preços de bens comercializá-
veis produzidos domesticamente, no estrangeiro, e do repasse cambial aos 
preços dos produtos não comercializáveis.  A magnitude da resposta dos 
preços aos consumidores frente a uma variação cambial dependerá dos re-
passes de cada tipo de bem, da parcela de importância que cada bem tem 
dentro da cesta do consumidor, da elasticidade de substituição entre os 
tipos de bens, bem como da parcela de custos de distribuição na formação 
de preços de cada bem. Os custos de distribuição são provenientes dos bens 
não comercializáveis.

A taxa de câmbio impacta os custos de todos os tipos de bens. No caso de 
produtos importados, o impacto é direto ao transformar o custo de produ-
ção, medido na moeda do país de origem, na moeda do país importador e 
nos demais tipos de bens via alteração nos custos dos insumos importados. 
Os produtos importados também compõem a cesta de consumo de bens 
comercializáveis. Os autores demonstram que o repasse cambial aos produ-
tos importados é amortecido pela participação dos custos de distribuição. 
Esse amortecimento varia conforme a resposta dos custos de distribuição 
às variações cambiais. Estes fatores tornam o repasse cambial aos preços 
de importações incompleto.
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É possível inferir que o repasse cambial dos preços dos produtos 
importados deve ser próximo de completo caso os custos de distribuição 
não tenham participação excessiva. Também é possível inferir que o grau 
de repasse dos produtos comercializáveis domésticos deve ser inferior ao 
grau de repasse dos preços dos produtos importados, dado que o impacto 
do câmbio está associado à participação dos insumos importados nos 
custos totais de produção.  Além disso, o repasse cambial dos bens não 
comercializáveis deve ser ainda menor, também pelo fato de o único canal 
de transmissão ser a utilização de insumos importados na produção desses 
bens. Nesse caso, espera-se que essa participação seja inferior à que ocorre 
na produção de bens não comercializáveis.  Por fim, o grau de repasse será 
menor quanto maior o grau de substituição entre os bens.

Goldberg e Campa (2010) investigam o papel dos insumos importados e 
dos custos de distribuição no impacto do repasse da taxa de câmbio aos 
preços ao consumidor, (P), de 21 países industrializados da Organização 
para a Cooperação e Desenvolvimento Econômico.  A evidência é que 
o principal canal de transmissão das variações cambiais aos preços 
ao consumidor são os insumos importados utilizados na produção de 
bens. Abdelmalack e Campos (2020) calibram o modelo de Goldberg e 
Campa (2010) para o caso brasileiro e comparam seus resultados com 
simulações para 5 países desenvolvidos no período de 2000 a 2009.4 

Abdelmalack e Campos (2020) observam que o Brasil possui margens de 
distribuição reduzidas em relação aos países desenvolvidos (aproximada-
mente de 13%) e que a parcela de insumos importados e a proporção de 
bens importados consumidos diretamente pelos consumidores nacionais 
também é menor relativamente à amostra de países desenvolvidos. Em 
contraposição, a alta parcela de bens comercializáveis na cesta de consu-
mo dos consumidores nacionais (47% em comparação a 25% dos EUA, por 
exemplo) seria responsável por um maior impacto das variações cambiais 
sobre os preços ao consumidor. O grau de repasse cambial apurado para 
os preços dos produtos importados (P(f)) ficou entre 0,83 e 0,86, entre 
0,14 e 0,17 para os produtos comercializáveis produzidos domesticamente 
(P(d)) e entre 0,14 e 0,15 aos preços ao consumidor.

4   Os países incluídos na análise são França, Portugal, EUA, Austrália e Alemanha.
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No entanto, conforme Burstein e Gopinath (2013) não apenas a presença de 
custos de distribuição pode explicar o repasse cambial incompleto aos preços 
de importação. Segundo esses autores, o repasse incompleto poderia advir da 
baixa sensibilidade dos custos dos produtores estrangeiros aos choques cam-
biais, da variabilidade dos markups ou de retornos decrescentes de escala.5 

A interdependência entre os markups dos produtos comercializáveis pro-
duzidos pelas firmas externa e doméstica é um canal explorado por auto-
res como Dornbusch (1987), Yang (1997), Atkeson and Burstein (2008) e 
Auer and Schoenle (2016). De modo geral, argumentam haver uma relação 
positiva entre a proporção de firmas estrangeiras no mercado doméstico e 
o grau de repasse cambial, ou uma relação positiva entre o repasse cambial 
e o grau de substituição entre produtos domésticos e estrangeiros.  Yang 
(1997) demonstra que o repasse da taxa de câmbio é maior nas indústrias 
com maior grau de diferenciação de produto e uma menor elasticidade do 
custo marginal. Atkeson and Burstein (2008) e Auer and Schoenle (2016) 
admitem também uma distribuição heterogênea de firmas no setor, o que 
permite que as firmas maiores sejam capazes de influenciar o preço agre-
gado da indústria. Com isso, uma variação de custos proveniente de uma 
variação cambial deve produzir efeitos diretos e indiretos sobre os custos, 
que faz com que o grau de repasse cambial não seja monotônico em relação 
à participação de mercado da firma segundo os autores.

Kannebley Júnior, Reis e Toneto Júnior (2016) produzem estimativas de-
sagregadas setorialmente para repasse cambial aos preços de importações 
(PIMP) e ao atacado (IPA) para o período de 1999 a 2012. Os autores 
encontram que o grau de repasse cambial médio aos preços de importa-
ção foi de 0,63, enquanto o grau de repasse cambial médio estimado aos 
preços ao atacado foi de 0,18.  Por meio de associações das estimativas de 
grau de repasse cambial com coeficientes de penetração das importações 
e tarifas nominais, observam que o grau de repasse cambial aos preços ao 
atacado, além de diferenciações de repasse cambial entre grupos de setores 
definidos segundo o tipo de bem, também está  associado positivamen-
te à  participação de mercado dos produtos importados e negativamente 
associado ao nível de proteção da indústria.6 Assim, comparando com as 

5  Poderia haver ainda efeitos indiretos representados por impactos sobre os preços agregados no país do-
méstico e na demanda agregada. Isso faz com que o grau geral de repasse cambial dependa também dos 
detalhes de como os preços agregados e as quantidades respondem aos movimentos da taxa de câmbio. 
Esses efeitos são resultantes das hipóteses assumidas nos modelos.                                                                                                

6 Os setores com maior repasse cambial são aqueles produtores de bens de capital e de bens inter-
mediários.
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estimativas de repasse cambial aos preços de importações produzidas por 
Abdelmalack e Campos (2020), o grau de repasse cambial para os preços 
ao atacado tem proximidade, mas há uma diferença entre as estimativas 
para o repasse aos preços de importações.

Em um ambiente macroeconômico mais previsível e de maior capacidade 
de observação de preços relativos, o poder de mercado para a formação 
de preços e o repasse de choque de custos são reduzidos segundo Taylor 
(2000), com o consequente declínio do grau de repasse cambial aos preços. 
A hipótese de que o repasse cambial é endógeno ao ambiente inflacionário 
foi testada e corroborada por autores, como Goldfajn e Werlang (2000), 
Bailliu e Bouakez (2004), Choudhri e Hakura (2006) e Ghosh (2013). 
Esses trabalhos produziram estimativas de grau de repasse cambial nessa 
linha para diversos países com dados entre os anos de 1970 e 2000.

Albuquerque e Portugal (2005) corroboram a hipótese de que o ambiente 
inflacionário afeta o grau de repasse cambial aos preços. Estimam, por meio 
de filtro de Kalman (FK), repasses cambiais que variam ao longo do tempo, 
para o índice geral de preços (IGP-DI), o índice de preços ao atacado (IPA) 
e para o índice de preços ao consumidor amplo (IPCA). Para o IPCA, os au-
tores observam três comportamentos distintos do repasse cambial ao longo 
do tempo. O primeiro período (de 1980 a 1994), anterior à implementação 
do Plano Real, apresenta um repasse cambial volátil com picos que chegam 
ao valor unitário e reduções bruscas que poderiam estar relacionados aos 
diferentes planos econômicos, com um repasse médio de 0,49 no período.  
No segundo período, de 1995 a 1998, o parâmetro de repasse torna-se mais 
estável com uma média de 0,42. Por fim, observa-se um repasse médio de 
0,04 no terceiro período que começa após a adoção do regime de taxas 
de câmbio flutuantes em 1999. As estimativas de repasse para o IGP-DI 
apresentam comportamento similar, porém com queda menos intensa no 
terceiro período. O repasse médio estimado para o primeiro período foi de 
0,33, 0,27 para o segundo e 0,07 para o terceiro período. Já a taxa de repas-
se cambial para o IPA é aproximadamente estável durante todo o período, 
com coeficiente médio em torno de 0,3.

Nogueira Junior (2010) estima o repasse cambial ao índice de preços ao 
consumidor (IPC) para o período de 1995 a 2007 considerando a possi-
bilidade de não linearidade do repasse em função do nível de inflação. 
A estimação de modelos de Regressão com Transição Suavizada (STR) 
também aponta mudança no grau de repasse cambial em razão do nível de 
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inflação, com elasticidade de 0,39 no longo prazo caso a inflação anuali-
zada seja superior a 10,6%.  Mas o repasse seria nulo com inflação inferior 
a esse valor limiar corroborando a evidência de que o repasse cambial no 
Brasil foi endógeno ao regime inflacionário. Já o trabalho de Couto e Fraga 
(2014) apresenta estimativas de repasse cambial para o IPCA e IGP-DI, 
obtidas por meio dos coeficientes dos vetores de cointegração, para o pe-
ríodo de 1999 a 2012.  Seus resultados indicam que o repasse cambial de 
longo prazo ao IPCA é de 67,9%, enquanto para o IGP- DI o repasse esti-
mado seria de 84,7%.  Com o objetivo de verificar se alterações na política 
econômica ocorrida após 2003 produziriam mudanças no coeficiente de 
repasse cambial, os autores observam que posteriormente a 2003 existe 
uma instabilidade na estimação, fazendo com que o repasse cambial seja 
36,8% para o IPCA e 62,3% para o IGP-DI. A despeito das estimativas 
apresentadas por Couto e Fraga (2014) parecerem ser viesadas para cima, 
seus resultados apontam para um possível problema de estabilidade no 
período recente que parece ser relevante.

McCarthy (2007) estima por meio de um modelo VAR o grau de repasse 
cambial ao longo da cadeia de preços, com a transmissão do choque cam-
bial para os preços de importação, de produção e ao consumidor para nove 
países desenvolvidos.  Além da variação dos índices de preços e da taxa de 
câmbio nominal efetiva, o autor usa a inflação do petróleo e o hiato do pro-
duto para captar choques de oferta e de demanda na cadeia de produção.  
A partir de uma decomposição de Cholesky o repasse cambial é identifica-
do como a resposta dos preços dado um choque no câmbio.  É encontrado 
um repasse incompleto e decrescente ao longo da cadeia de produção para 
o conjunto de nove países industrializados. Outros trabalhos como Hahn 
(2003) e Faruqee (2006) apresentam estrutura metodológica semelhante 
para a área do Euro, obtendo resultados similares.

Belaisch (2003) estima um modelo VAR recursivo, de modo similar a 
McCarthy (2007), para o caso brasileiro com dados mensais para o 
período de julho de 1999 a dezembro de 2002 apenas para índices de 
preços domésticos. Suas evidências são de um repasse cambial de 17% 
para o índice de preços ao consumidor e repasse completo para o ín-
dice de preço ao atacado transcorrido um ano do choque cambial.7 

Alguns trabalhos produzem estimativas de grau de repasse a partir de VCE. 
São exemplos os trabalhos de Coricelli, Jazbec e Masten (2006) e Beirne e 
7  Belaisch (2003) usa como referência a versão em texto para discussão que data de 1999.
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Bijsterbosch (2011), que estimam o grau de repasse aos preços respectiva-
mente para 4 e 9 países do leste europeu, apurando em ambos os casos um 
alto grau de repasse em suas estimações.  Os trabalhos de Guillén e Araújo 
(2006), Nogueira, Mori e Marçal (2012) e Couto e Fraga (2014) estimam 
modelos VCE para o caso brasileiro.

Guillén e Araújo (2006) e Nogueira,  Mori e Marçal (2012) encontram, 
respectivamente, um repasse de 25,12% e 18% para os preços no atacado 
e de 10,99% e 5% para os preços ao consumidor. Em ambos os casos são 
utilizadas estruturas recursivas de Cholesky para a identificação dos cho-
ques estruturais, mas os repasses cambiais são calculados de modo distinto.  
Guillén e Araújo  (2006) calculam as funções de resposta ao impulso por 
meio de um modelo VCEE, apurando somente a resposta dos preços ao 
choque cambial. Já Nogueira,  Mori e Marçal (2012) introduzem o termo 
de correção de erros no modelo VAR em diferenças como uma variável 
exógena a fim de corrigir apenas a omissão de variável relevante e, de forma 
similar a Belaisch (2003), calculam a razão entre o somatório das respostas 
dos preços a um choque cambial e o somatório da resposta do câmbio a 
um choque cambial. Essa segunda forma parece ser a mais apropriada na 
medida que captura o efeito de feedback do câmbio sobre a própria variá-
vel, descontando o seu efeito sobre o movimento dos preços. O trabalho de 
Pimentel, Luporini e Modenesi (2016) usa a mesma forma de cálculo de 
repasse cambial, e ainda que estime um modelo VAR estrutural (SVAR) em 
diferenças, encontra resultado semelhante ao de Nogueira, Mori e Marçal 
(2012) na versão linear do modelo (0,06). Os autores demonstram que esse 
nível de repasse cambial se deve prioritariamente pela resposta dos preços 
às depreciações cambiais. A Tabela 1 apresenta sinteticamente os resultados 
dos autores que  analisaram o caso brasileiro e foram citados nessa revisão.

Segundo a Tabela 1, a revisão da literatura reporta em todos os casos es-
timativas que apontam para um grau de repasse cambial incompleto no 
longo-prazo e decrescente ao longo da cadeia de produção.  No entanto, 
foi possível observar que as estimativas obtidas a partir de modelos VAR, 
com variáveis em primeira diferença, apresentaram um grau de repasse 
inferior aos estudos em que o grau de repasse foi estimado utilizando um 
modelo VCE. Alguns estudos como os de Albuquerque e Portugal (2005) 
e Nogueira Junior (2010) indicam para a ocorrência de uma mudança de 
regime trazida por um ambiente de inflação mais baixa posteriormente à 
implantação do Plano Real, que reduziu o grau de repasse cambial na econo-
mia brasileira.  Suas estimativas são divergentes não apenas pelos diferentes 
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períodos analisados, mas também pela diferença nos índices de preços con-
siderados. Ainda assim, a evidência produzida por Nogueira Junior (2010) 
de repasse cambial nulo para o regime de inflação baixa destoa dos demais 
trabalhos. Outra observação é que Albuquerque e Portugal (2005) apon-
tam o ano de 1999 como um importante ponto para a mudança de regime, 
sendo usado como período inicial por diversos trabalhos analisados pela 
mudança no regime cambial por exemplo. Mas Couto e Fraga (2014) notam 
que somente a partir de 2003 se observa uma estabilidade para o processo 
gerador de dados. 

Tabela 1 - Evidências empíricas para o caso brasileiro

Autores Período Método Índices Repasse

Belaisch (2003) 1999 a 2002 VAR IGP-DI; IPA; IPCA 0,71; 1,65; 0,23
Albuquerque e Portugal (2005) 1980 a 1994 FK IGP-DI; IPA; IPCA 0,33; 0,33; 0,49

1995 a 1998 IGP-M; IPA; IPCA 0,27; 0,27 ; 0,42

Guillén e Araújo  (2006)

1999 a 2002

1999 a 2005 VCEE

IGP-DI; IPA; IPCA

IGP-M; IPA; IPCA

0,07; 0,31 ; 0,04

0,19; 0,25; 0,10

Nogueira, Mori e Marçal (2012) 1999 a 2010 VCE IPA ; IPCA 0,18; 0,06
Nogueira Junior (2010) 1995 a 2007 STR IPC 0,39 se infl. > 10,6% a.a.

0,0 se inf < 10,6% a.a.
Couto e Fraga (2014) 1999 a 2011 VCE IGP-DI; IPCA 0,85 ; 0,68

2003 a 2012 0,62 ; 0,37
Pimentel, Luporini e Modenesi (2016)

Kannebley Júnior, Reis e Toneto Júnior (2016)

1999 a 2103

1999 a 2012

SVAR

VCE

IPCA

PIMP; IPA

0,06

0,06 - depreciação

0,02 - apreciação

0,63; 0,18
Abdelmalack e Campos (2020) 2000 a 2009 Simul. P(f); P(d); P 0,83; 0,17; 0,13

Um fato em comum para diversos trabalhos é o curto período de tem-
po considerado posteriormente a 1999, o que dificulta a obtenção de 
resultados de longo prazo mais robustos. Com exceção do trabalho de 
Abdelmalack e Campos (2020), que produz estimativas por meio de si-
mulação, e que, portanto, está menos sujeito a problemas de restrição 
de amostra, observa-se muita divergência entre as estimativas produzi-
das por trabalhos como os de Belaisch (2003), Guillén  e Araújo (2006), 
Albuquerque e Portugal (2005) e Nogueira Junior (2010).  Além do ta-
manho da amostra, os resultados também diferem em razão da forma de 
estimar o grau de repasse cambial. Duas abordagens são identificadas: a 
primeira é a estimativa direta do coeficiente de repasse na equação de pre-
ços e a segunda é por meio de funções de resposta ao impulso. Entretanto, 
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não foi possível observar um padrão claro entre as duas formas de esti-
mação, com exceção do trabalho de Couto e Fraga (2014) que apresenta 
uma estimativa para o grau de repasse cambial ao IPCA bastante superior aos 
demais estudos.

2. Metodologia

A metodologia utilizada no trabalho é o VCEE para estimar o repasse cam-
bial. Os modelos VAR utilizados em estudos mencionados na seção ante-
rior não captam a dinâmica de longo prazo do sistema. Assim, a estimação 
do vetor de correção de erros estrutural corrige tal problema.

A partir da proposta de Sims (1980) acerca de vetores autorregressivos 
como alternativa para a pesquisa empírica em macroeconomia, tal classe 
de modelos passou a ser utilizada devido a possibilidade de se analisar o 
comportamento da flutuação das variáveis inter-relacionadas e a dinâmica 
de resposta a choques considerando a endogeneidade entre as variáveis 
presentes no sistema. Em sua forma estrutural tem-se que:

 .. 𝐴𝐴𝑥𝑥𝑡𝑡 = 𝐵𝐵0𝐷𝐷𝑡𝑡 + ∑ 𝐵𝐵𝑖𝑖𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖 + 𝑢𝑢𝑡𝑡
𝑝𝑝
𝑖𝑖=1                                                    (3)

em que 𝑥𝑡   é um vetor (Nx1) das variáveis endógenas, 𝑥𝑡−𝑖  vetores de defa-
sagem destas variáveis para =1,...,p, 𝐷𝑡 é um vetor de termos determinísti-
cos, como constante, variáveis dummy sazonais e tendência, 𝐵𝑖  são matrizes 
(NxN) de coeficientes para as 𝑖 defasagens das variáveis endógenas. A ma-
triz  tem rank completo, com sua diagonal principal composta por 1’s, 𝑢𝑡 é 
o vetor (Nx1) dos termos de erros estruturais com 𝑢𝑡~𝑖. 𝑖. 𝑑.𝑁(0,Σ) no qual 
a matriz de variância-covariância Σ é semi-definida positiva e diagonal. O 
VAR(p) em sua forma reduzida é tal que: 

 .. 𝑥𝑥𝑡𝑡 = ∑ Π𝑖𝑖𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖 + Φ𝐷𝐷𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑡𝑡
𝑝𝑝
𝑖𝑖=1                                                            (4)

com 𝜀𝑡 = 𝐴−1𝑢𝑡, Φ = 𝐴−1𝐵0 e  Π𝑖 = 𝐴−1𝐵𝑖  para i=1,...,p. Isso pode ser 
reparametrizado na forma de um VCE tal que:

 .. Δ𝑥𝑥𝑡𝑡 = Φ𝐷𝐷𝑡𝑡 + Π𝑥𝑥𝑡𝑡−1 + ∑ Γ𝑗𝑗Δ𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑗𝑗 + 𝜀𝜀𝑡𝑡
𝑝𝑝−1
𝑗𝑗=1                                  (5)
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em que Π= ∑ Π𝑖 − 𝐼𝑝
𝑝
𝑖=1 e Γ𝑖 = −∑ Π𝑗

𝑝−1
𝑗=𝑖+1 . Suponha que 𝑥𝑡 seja um processo 

I(1) e que Π tenha rank r, tal que 0 < r < N. A matriz Π pode ser re-
parametrizada como Π = αβ′, em que α e β são matrizes N x r, sendo α o 
conjunto de coeficientes de ajustamento e β representando os r vetores de 
cointegração. O sistema pode ser reescrito na forma de vetor de médias 
móveis (VMA) tal que:

 .. 𝑥𝑥𝑡𝑡 = C ∑ (Φ𝐷𝐷𝑖𝑖 + 𝜀𝜀𝑖𝑖)𝑡𝑡
𝑖𝑖=1 + C(L)(Φ𝐷𝐷𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑡𝑡) + C0           (6)

A matriz  de impacto de longo prazo é dada por 𝐶 = β 𝛼⊥′ Γβ⊥ −1𝛼⊥′ = β⊥𝛼⊥′    
com β⊥ = β⊥ 𝛼⊥′ Γβ⊥ −1 e .. Γ = I − ∑ Γ𝑖𝑖.𝑝𝑝−1

𝑖𝑖=1   As matrizes β⊥  e 𝛼⊥ são, respec-
tivamente, os complementos ortogonais de β e 𝛼 .8 C(L) é um processo 
convergente e 𝐶0  depende dos valores iniciais 𝛽′𝐶0 = 0.

A tendência estocástica .. 𝐶𝐶 ∑ 𝜀𝜀𝑖𝑖
𝑡𝑡
𝑖𝑖=1   é decomposta em um vetor de dimensão 

(N-r) de tendências estocásticas comuns .. 𝐶𝐶𝑇𝑇𝑡𝑡 = 𝛼𝛼⊥
′ ∑ 𝜀𝜀𝑖𝑖

𝑡𝑡
𝑖𝑖=1   e a matriz de 

loadings dada por β⊥.. Os movimentos de longo-prazo das séries do siste-
ma são descritos pelo vetor de dimensão (N-r) de tendências estocásticas 
comuns 𝐶𝑇𝑡  enquanto que a matriz de loadings dada por β⊥. descreve 
como cada uma das (N-r) tendências afeta individualmente cada variável 
do sistema (Møller, 2008). Isto é:

 .. 𝐶𝐶 ∑ 𝜀𝜀𝑖𝑖
𝑡𝑡
𝑖𝑖=1 = β⊥̅̅̅̅  𝛼𝛼⊥

′ ∑ 𝜀𝜀𝑖𝑖
𝑡𝑡
𝑖𝑖=1            (7)

De acordo com a literatura de tendências comuns (King et al., 1991; 
Warne, 1993), o espaço gerado pelas inovações estruturais é separado em 
um espaço de dimensão N - r correspondente às tendências comuns e um 
espaço de dimensão r correspondente ao espaço de cointegração. Assim, 
as tendências comuns têm efeito permanente em pelo menos uma variá-
vel, enquanto o impacto dos choques transitórios desaparece no tempo.9 

Enquanto os parâmetros são irrestritos, o sistema de equações em (7) não 
é identificado. A identificação dos choques estruturais no modelo VMA 
segue algumas hipóteses básicas.  Os N choques estruturais são distintos 
em (N-r) choques permanentes (associados às tendências estocásticas co-
muns) e r choques transitórios. A identificação dos choques permanentes 

8   Um vetor ortogonal é definido tal que o produto interno de um vetor qualquer v e de seu complemento 
ortogonal v⊥  seja zero.

9  Choques transitórios têm como característica ter efeito nulo sob todas as variáveis do sistema no 
longo prazo, enquanto que choques permanentes devem afetar ao menos uma variável no longo prazo.
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e transitórios pode ser obtida ao impor uma ordenação recursiva dentro do 
espaço de tendências comuns e cointegracão respectivamente ou por uma 
identificação não-recursiva. 

Sendo 𝜀𝑡  =  𝐵𝑢𝑡, com 𝐵 =  𝐴−1, e, portanto, C� = 𝐶𝐵, um choque transi-
tório é definido como uma coluna de zeros na matriz C, enquanto um 
choque permanente é definido como uma coluna de não zeros em C. 
Assim, os r choques transitórios do sistema se traduzirão em colunas de 
zeros na matriz de longo prazo C�  =  β⊥𝛼⊥′  𝐵 , gerando r(N - r) restrições 
dadas pela estrutura de cointegração do modelo, como define Lütkepohl 
(2007). Dada a necessidade de 1 N(N − 1) restrições para identificar 
exatamente o sistema, restam 1

2
𝑁(𝑁 −  1)  −  𝑟(𝑁 −  𝑟) restrições. Deste 

total, .. 12  𝑟𝑟(𝑟𝑟 −  1)   são necessárias para identificar os choques transitórios 

e  𝑁−𝑟 𝑁−𝑟−1
2

  para identificar os choques permanentes. De modo geral, 

segundo Lütkepohl (2007), as restrições tomam a forma: 

 𝑅𝑙𝑣𝑒𝑐 C� = 𝑟𝑙             𝑅𝑠𝑣𝑒𝑐 𝐵 = 𝑟𝑠          (8)

em que 𝑅𝑙  e 𝑅𝑠  são matrizes de restrições adequadas 𝑟𝑙  𝑒 𝑟𝑠  são vetores 
de dimensões adequadas, usualmente zero em restrições de exclusão. Em 
razão de C�  ser determinada pela forma reduzida, em última instância as 
restrições podem ser representadas como restrições sobre vec(B), de modo 
que as condições de identificação se tornam:

 
𝑅𝑙
𝑅𝑠

𝑣𝑒𝑐 𝐵 =
𝑟𝑙
𝑟𝑠                                                                       (9)

em que 𝑅𝐿  =  𝑅𝑙(𝐼𝑁 ⊗𝐶). Para o sistema ser identificado, (9) deve ter rank 
ao menos N(N−1).

De acordo com Vlaar e Schuberth (1999), um modelo de VCEE pode ser 
considerado um processo de duas etapas. Na primeira, as relações de longo 
prazo dos dados são determinadas pela análise de cointegracão tradicional.  
No segundo passo, os resíduos da primeira etapa do modelo em forma re-
duzida são separados em choques estruturais não correlacionados de forma 
a separar os efeitos de cada choque presente no sistema.  O problema de 
identificação envolve impor restrições oriundas da teoria econômica na 
matriz de efeitos contemporâneos ou na matriz de impacto de longo prazo 
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do sistema. Os efeitos dinâmicos de tais choques estruturais são mostrados 
a partir das funções de impulso-resposta. 

Para a identificação dos choques permanentes, também se utiliza testes de 
exogeneidade fraca para auxiliar a identificação. Uma variável fracamente 
exógena tem sua linha correspondente no vetor α igual a zero. Uma linha 
j igual a zero na matriz α deve ter como correspondente em seu comple-
mento ortogonal, 𝛼⊥ , um vetor unitário na linha j, fazendo com que uma 
das tendências estocásticas do sistema seja identificada como os erros da 
variável 𝑥𝑡,𝑗. Portanto, fraca exogeneidade implica que os resíduos acumu-
lados de determinada variável,.. ∑ 𝜀𝜀𝑡𝑡

𝑖𝑖=1 𝑗𝑗,𝑖𝑖 , se comportem como uma tendência 
estocástica comum do sistema, sendo identificada como um dos choques 
permanentes do sistema.

A partir da identificação dos choques estruturais, 𝑢𝑡 , sendo C(L) um pro-
cesso convergente que tenderá a zero, tem-se que a função impulso-res-
posta é definida por:

 
𝛿𝐸(𝑥𝑡+ℎ|𝑥𝑡)

𝛿𝑥𝑡
=
𝛿𝐸(𝑥𝑡+ℎ|𝑥𝑡)

𝛿𝑢𝑡
= C� + 𝐶 𝐿 𝐵 → C�        (10)

O software JMulti foi utilizado. A próxima seção apresenta a análise des-
critiva das variáveis do trabalho.

3. Análise Descritiva

A presente seção descreve as seis variáveis que serão utilizadas na estima-
ção dos modelos de VCE. A taxa nominal de câmbio do Real em relação 
ao Dólar (R$/US$) da média para o trimestre é denotada por 𝑒𝑡 , o índice 
de preço de produtos comercializáveis produzidos internamente é repre-
sentado pelo Índice de Preços ao Produtor Amplo (IPA) calculado pela 
Fundação Getúlio Vargas, que registra variações de preços de produtos 
agropecuários e industriais nas transações interempresariais, denotado por 
𝑃𝑡(ℎ). 𝑃𝑡 denotará os preços aos consumidores e será representado pelo 
Índice Nacional de Preços ao Consumidor Amplo (IPCA) calculado pelo 
Instituto Brasileiro de Geografia e Estatística.
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O índice de preços das importações brasileiras é produzido pela Fundação 
Centro de Estudos do Comércio Exterior (FUNCEX) com informações 
fornecidas pela SECEX (Secretaria de Comércio Exterior).  Denotado 
por 𝑃𝑡(𝑓) sua metodologia de construção é apresentada Markwald et al. 
(1998) e em razão de utilizar o valor importado Free on Board é cotado 
em moeda estrangeira (dólar). Os choques externos de oferta em nosso 
modelo serão representados pela cotação média do petróleo em dólares 
e será denotado por 𝑍𝑡(𝑓). Os choques domésticos de demanda são re-
presentados pela variável de hiato do produto estimada pela metodologia 
da função de produção proposta em Souza Júnior e Caetano (2013).10 

Os dados utilizados apresentam frequência trimestral, englobando o pe-
ríodo que se inicia no primeiro trimestre de 2003 e se encerra no primeiro 
trimestre de 2019, totalizando assim 65 observações. A decisão pelo início 
da amostra no ano de 2003 deveu-se à existência de uma quebra estrutu-
ral nos índices IPA e IPCA, produzindo uma instabilidade nos vetores de 
cointegração.11

As variáveis estão apresentadas na Figura 1 e é possível notar inicialmente 
que a variável de taxa de câmbio nominal apresenta dois períodos com 
comportamentos distintos. De 2003 a meados de 2011, com exceção feita 
ao período da crise internacional de 2008, há movimentos de apreciação 
da moeda doméstica frente ao dólar. 

Após esse período há uma reversão de tendência, com destaque para 2014 
em diante, quando se observa uma grande depreciação, que assume seu 
maior valor no primeiro trimestre de 2016. Em relação as variáveis cor-
respondentes aos índices de preços, lnP e lnP(h) crescem constantemente 
ao longo do tempo, indicando não estacionariedade. Além disso, as duas 
variáveis se movem de maneira muito próxima durante toda a amostra 
indicando uma possível relação de longo-prazo, sendo que lnP(h) parece 
“flutuar” em torno de lnP.  Após 2014, quando se inicia o período recessi-
vo, lnP(f) começa a cair simultaneamente com a depreciação cambial e a 
uma queda em lnZ(f).  De fato, lnP(f), lne e lnZ(f) se comportam de ma-
neira semelhante, pois são determinados, em grande parte, pela economia 
internacional. Assim é observado o espelhamento das trajetórias de lne 

10 Segundo Souza Júnior (2017), essa medida tem a vantagem de minimizar o viés de fim de amostra.  
Como houve uma forte recessão na última parte da amostra, após 2014, utiliza-se essa medida ao invés 
de estimar por meio do filtro Hodrick-Prescott (HP).

11 Essa quebra já havia sido identificada no trabalho de Couto e Fraga (2014), sendo que apenas cor-
roboramos sua existência em nossas estimações.
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e lnZ(f) principalmente em períodos de depreciação cambial e queda no 
preço do petróleo. Com relação à variável de hiato do produto é observado 
claramente os dois períodos recessivos vivenciados pela economia brasilei-
ro em 2009, reflexo da crise financeira internacional, e o último período 
recessivo que se inicia em 2014 a atinge seu extremo em 2016.

 

Figura 1: Evolução das variáveis analisadas

A Tabela 10 em apêndice apresenta os resultados dos testes de raiz uni-
tária Dickey-Fuller com Mínimos Quadrados Generalizados (DF-GLS) 
e Ng-Perron com defasagem selecionada pelo critério de informação de 
Akaike modificado.112 A hipótese nula de raiz unitária não foi rejeitada 
para nenhuma das variáveis, com exceção da variável de hiato do produto.  
Analisamos as variáveis de índices de preços e de taxa nominal em primei-
ra diferença e a variável de hiato do produto a fim de identificar possíveis 
outliers.  A Tabela 2 apresenta a média, os valores máximo e mínimo, e em 
que momento do tempo em que foi verificado os valores extremos.  Há 
a excepcionalidade do último período de 2008, que apresenta pontos de 
máximo para ∆lne e hiato, e de mínimo para ∆lnP(f) e ∆lnZ(f). A série de 
hiato do produto apresenta o valor mínimo no quarto trimestre de 2016, 

12  O software Eviews foi utilizado apenas para os testes de raiz unitária.
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com o auge da recessão doméstica iniciada em meados de 2014. Dessa 
forma, será considerada a possibilidade de modelar outliers no modelo 
multivariado considerando essas datas. 

Ao utilizar a diferença das variáveis nas estimações, os modelos VAR não 
captam a dinâmica de longo prazo do sistema. A estimação de um VCE 
corrige tais problemas. Com a não rejeição da hipótese de raiz unitária das 
séries e pela observação de comovimentos em diversas séries, tais como 
lnP(h) e lnP e lnP(f), lne e lnZ(f), deverão ser conduzidos testes de coin-
tegração. Verificada essa hipótese, será estimado o VCE e identificado 
estruturalmente. Serão estimados dois modelos.  O primeiro em que são 
consideradas apenas as variáveis não estacionárias e um segundo modelo 
em que a variável de hiato é incluída na forma de variável fracamente 
exógena.  A próxima seção apresenta as estimativas do VCEE e de repasse 
cambial aos preços de importação, ao atacado e ao consumidor.  

Tabela 2 - Estatística Descritiva para as variáveis em primeira diferença (com exceção 
do hiato)

Variável Média Valor Máximo Período Valor Mínimo Período

ln P(f) 0,0067 0,0893 2º tri de 2008 -0.0897 4º tri de 2008

ln P 0,0139 0,0317 1º tri de 2015 0,0019 3º tri de 2006

ln P(h) 0,0142 0,0487 4º tri de 2015 -0,0379 2º tri de 2017

ln e 0,0012 0,3118 4º tri de 2008 -0,1566 2º tri de 2003

ln Z(f) 0,0109 0,2908 2º tri de 2016 -0,7288 4º tri de 2008

hiato -1,0554 2,5000 3º tri de 20081 -5,6000 4º tri de 2016

Obs.:1 o máximo também é atingido no 2º e no 3º tri de 2013 e no 1º tri de 2014.

4. Resultados

Para a estimação do modelo VAR irrestrito, o vetor de variáveis endógenas 
é composto por lnPt(f), lnPt, lnPt(h), lnet, e lnZt(f).  Após a estimação do 
modelo irrestrito com as variáveis em nível, o passo seguinte foi analisar 
a presença de quebras e outliers por meio do algoritmo Autometrics, com 
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p-valor de 0,01%.213 O algoritmo indicou a presença de variáveis dummy de 
pulso para o quarto trimestre de 2008 e o primeiro trimestre de 2015. A 
inclusão das variáveis dummy de pulso melhorou a especificação do modelo 
para lidar com a presença de outliers. O primeiro trimestre de 2015 é o 
valor máximo apresentado pela variável ∆lnP conforme a Tabela 2, enquan-
to o quarto trimestre de 2008 apresenta extremos para três variáveis das 
cinco variáveis modeladas. A Tabela 11 no apêndice apresenta os testes 
de especificação dos modelos sem e com as variáveis dummy de pulso.  A 
inclusão das variáveis dummy leva à melhora da especificação do modelo 
ao não rejeitar a hipótese nula de normalidade para o vetor de resíduos do 
VCE e a não rejeitar individualmente a hipótese nula de autocorrelação 
nos resíduos para as equações do modelo, em ao menos um nível de signi-
ficância estatística de 5%.

A partir da especificação com as duas variáveis dummy de pulso é feito o 
teste de cointegração de Johansen, inclusive usando bootstrap. O teste de 
cointegração é feito em um VAR em nível com duas defasagens, definidas 
com base na minimização de critérios de informação e testes de adequação 
estatística. O teste de cointegração especifica uma constante nas equações 
do VEC e uma constante no vetor de cointegracão.  A Tabela 3 apresenta 
o número de vetores de cointegração sob a hipótese nula, a estatística do 
traço, e o p-valor calculado por simulação e por bootstrap com cinco mil 
replicações. Como pode ser observado, os resultados indicam a existência 
de dois vetores de cointegração, sendo a hipótese nula rejeitada em um 
nível de significância estatística de 5%.  Dessa maneira, o VCE é estimado 
com duas relações de longo prazo.

Tabela 3 - Teste de cointegração de Johansen

Nº de Relações de Coint Estatística do Traço P-valor P-valor usando bootstrap

0 97,04 0,000 0,003

1 54,71 0,009 0,035

2 24,56 0,183 0,208

3 7,33 0,547 0,677

4 0,98 0,322 0,448

13 No caso, considerou-se a quebra para cada ponto da amostra (ou seja, uma variável dummy para cada 
ponto da amostra), assim como possíveis outliers, selecionou-se a variável dummy que melhorava os 
testes de especificação e era significativa estatisticamente com o p-valor considerado. O algoritmo 
Autometrics do software Oxmetrics foi utilizado, assim como o mesmo software para os testes de 
cointegração.
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A partir da definição do número de relações de cointegração, o conceito 
de exogeneidade fraca se torna importante para a análise. A Tabela 4 apre-
senta os testes likelihood ratio (LR) para exogeneidade fraca, no qual tes-
ta-se a restrição conjunta das velocidades de ajuste da variável serem zero.  
Segundo o resultado apresentado na Tabela 4, não se rejeita a hipótese nula 
de exogeneidade fraca para as duas relações de cointegração no nível de 
significância estatística de 10% apenas para a variável preço do petróleo.  
Logo, lnZ(f) não é afetada pelas relações de cointegração, de forma que 
seus choques estruturais podem ser considerados como tendo efeitos per-
manentes sobre o sistema.

Posteriormente aos testes de exogeneidade fraca, foram estimados os ve-
tores α e β. Também foi possível restringir mais dois coeficientes de α 
para zero, de modo que a variação do logaritmo do preço de importação 
não responde aos desvios da segunda relação de longo prazo, enquanto a 
variação do logaritmo do preço ao consumidor não responde aos desvios 
da primeira relação de longo prazo.  Além disso, apenas uma restrição foi 
possível de ser feita sobre os coeficientes do vetor β da relação de longo 
prazo.  Restringiu-se o coeficiente da taxa de câmbio na segunda relação 
de longo prazo para zero.  Ou seja, esses resultados indicam que o preço 
ao produtor é comum às duas relações de longo prazo e que o impacto da 
taxa de câmbio sobre os preços ao consumidor deve ser transmitido, no 
longo prazo, via relação dos preços ao consumidor com o preço ao produtor 
doméstico.  As estimativas dos vetores β e α com essa especificação são 
apresentadas na Tabela 5.314  A Tabela 12 no apêndice reporta as estimati-
vas dos vetores β e α sem impor nenhuma restrição.

Tabela 4 - Testes de exogeneidade fraca

Variável Estatística do teste LR P-Valor

ln P(f) 10,855 0,004

ln P 23,362 0,000

ln P(h) 20,832 0,000

ln e 9,086 0,011

ln Z(f) 0,561 0,755

14 A restrição do coeficiente da taxa de câmbio ser zero na segunda relação de cointegração não é rejei-
tada pelo teste de Wald com p-valor de 0,98.  O teste de razão de verossimilhança (LR) para as cinco 
restrições no vetor α não rejeita a hipótese nula dos coeficientes serem iguais a zero com p-valor de 
0,84. Ou seja, as restrições nos vetores β e α são consideradas válidas a partir desses testes.
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Tabela 5 -  Vetores de cointegração

β α
ln P(f) 1,000 0,000 -0,377 -

[0,00]
ln P 0,000 1,000 - -0,055

[0,053]
ln P(h) -0,384 -0,991 0,191 0,300

[0,00] [0,00] [0,00] [0,00]
ln e 0,297 - - 0,690

[0,00] [0,00]
ln Z(f) -0,185 0,042 - -

[0,00] [0,00]
Constante -3,274 -0,292 - -

[0,00] [0,00]
Estatística do Teste P-valor

Teste LR para restrições em α 2,039 [0,84]

Teste de Wald para restrição em β 0,001 [0,98]

Obs.: apresenta-se os respectivos p-valores entre [].

O primeiro vetor de cointegração, com coeficiente normalizado para lnP(f), 
é sobre a relação de competição entre produtos importados P(f) e produtos 
domésticos P(h).  Ou seja, lnP(f) reagirá negativamente a um choque cam-
bial e positivamente a um choque em lnP(h). Por exemplo, se houver uma 
desvalorização cambial e o importador não mudar o preço em dólares, o 
preço das importações brasileiras em Reais deve aumentar.  Esse aumento 
pode ser exagerado comparado aos preços dos concorrentes nacionais de 
modo que o importador pode reduzir o preço das importações brasileiras 
em dólares para que o preço das importações brasileiras em Reais não suba 
tanto diante da competição doméstica.415

Testou-se a possibilidade de restringir no primeiro vetor de cointegração o 
coeficiente de lnP(h) ter a mesma magnitude de lne, mas com sinal contrá-
rio. Essa hipótese representaria que a reação dos produtores internacionais 
a mudanças nos preços dos concorrentes ou à taxa de câmbio é a mesma, 
indicando que o processo de precificação consideraria como parâmetros os 
preços dos produtores domésticos em moeda internacional. Mas a hipótese 
nula da validade de tal restrição foi rejeitada. O coeficiente de lnZ(f) in-

15 Considere alternativamente que os preços domésticos no atacado subam em Reais, o produtor es-
trangeiro tem margem para elevar o preço em dólares do bem que exporta ao Brasil ao comparar o 
preço do concorrente no país, assumindo a taxa de câmbio constante. 



Estud. Econ., São Paulo, vol.52 n.1, p.43-81, jan.-mar. 2022

Repasse Cambial na Economia Brasileira: estimação a partir do modelo VCEE                                             65                                                                                                      

dica que quanto maior o preço do petróleo, maior tende a ser o preço dos 
produtos importados.  É também interessante reportar que o processo de 
ajustamento ao desequilíbrio dessa relação ocorre somente para as variáveis 
lnP(f) e lnP(h), sendo expressivos os coeficientes do vetor α e com sinais 
esperados. Eles indicam que ambos os índices de preços respondem em sen-
tido inverso em direção ao equilíbrio, de forma consistente com o esperado.

O segundo vetor de cointegração diz respeito à relação entre lnP(h) e lnP. 
Como foi possível ver por meio da análise gráfica o comportamento das 
duas variáveis ao longo do tempo é próximo, indicando uma relação esta-
cionária no longo-prazo. Teoricamente essa relação é justificada pelo fato 
de que o preço no atacado é a última etapa da cadeia de produção antes 
de chegar ao consumidor final. Dessa maneira, espera-se que tais variá-
veis cointegrem. Abdelmalack e Campos (2020) também demonstrou uma 
particularidade do caso brasileiro que é a expressiva participação de bens 
comercializáveis na cesta de bens de consumo que compõe o índice de 
preços.  A isso também deve ser considerada outra particularidade do caso 
brasileiro, que é o alto grau de indexação da economia.  Todos esses fatores 
devem explicar a relação de longo prazo entre essas variáveis. É possível 
observar que o coeficiente do preço ao atacado na segunda relação é próxi-
mo de -1. Além disso, o preço do petróleo está no segundo vetor de coin-
tegração também, porém com um coeficiente reduzido (-0,042).  Sobre o 
vetor de ajustamento α associado a essa relação de longo prazo, observa-se 
que o processo de ajustamento ao equilíbrio ocorre, principalmente, devido 
à correção dos preços ao atacado lnP(h) em direção ao equilíbrio.  Dada 
a hipótese inicial de identificação trazida pela normalização do vetor de 
cointegração, em que lnP não participa da primeira relação, associado a 
essa evidência adicional de ajustamento ao equilíbrio na segunda relação, é 
possível inferir que o comportamento de lnP se aproxima de uma tendência 
estocástica do sistema.

Uma extensão à análise dos vetores α e β é verificar os resultados para 𝛽⊥
𝛼⊥ e 𝛼⊥  fornece a informação das combinações lineares dos erros das va-
riáveis endógenas do modelo que geram as tendências estocásticas comuns. 
Por sua vez, 𝛽⊥ indica como as respectivas variáveis do sistema respondem 
às tendências comuns ao longo do tempo. Esses resultados estão apresen-
tados na Tabela 6.
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Tabela 6 - Vetores ortogonais de cointegração

                      
β⊥                                         𝛼⊥

ln P(f) 3,33 4,43 0,20 0,40 -0,14 0,00

ln P 3,15 6,67 0,07 0,36 0,93 0,00

ln P(h) 3,51 7,27 0,11 0,78 -0,28 0,00

ln e -1,83 2,35 0,10 -0,31 0,20 0,00

ln Z(f) 7,80 12,60 1,03 0,00 0,00 1,00

Dado que 𝛽⊥ e 𝛼⊥  tem dimensões (5 × 3), inicialmente observa-se na 
matriz 𝛽⊥ que as duas primeiras tendências comuns tem maior impacto 
sobre as variáveis do sistema.  Com relação à matriz 𝛼⊥, nota-se que no 
sistema em forma reduzida a primeira tendência estocástica comum é 
uma combinação linear dos choques do índice de preço ao atacado (essa 
variável tem o maior peso na composição da primeira tendência comum) 
com os choques dos índices de preços de importação, ao consumidor e a 
taxa de câmbio.  A segunda tendência estocástica comum depende em 
grande parte dos choques dos preços ao consumidor e a terceira tendência 
estocástica comum é formada pelos choques dos preços do petróleo, que 
é uma variável fracamente exógena. 

Além da presença de custos de distribuição, a teoria de repasse cambial 
analisa que o repasse cambial é incompleto em razão das firmas estrangei-
ras ajustarem seu markup ao ambiente competitivo doméstico (Dornbusch, 
1987; Pennings, 2017; Auer, Schoenle, 2016). Por outro lado, também é 
predito pela teoria que os produtores domésticos de bens comercializáveis 
estão sujeitos a choques de custos e a pressão concorrencial dos produ-
tos importados, dependendo do grau de substitutibilidade ou da parti-
cipação de mercado dos produtores estrangeiros no mercado doméstico 
(Dornbusch, 1987).

Considerando que os custos são fatores preponderantes na definição dos 
preços e sendo as variáveis de preço do petróleo e taxa de câmbio fatores 
que interferem diretamente nos custos, identifica-se os choques associados 
a essas variáveis como choques com efeitos permanentes no modelo.  Na 
medida que os custos dos produtos importados são transformados em moe-
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da doméstica, a relação com a taxa de câmbio é direta. A taxa de câmbio 
também afeta os produtos comercializáveis produzidos domesticamente 
em razão dos insumos importados utilizados na sua produção. O custo 
dos produtos não comercializáveis, ainda que em menor medida, também 
pode contar com insumos importados. Já os choques associados ao preço 
do petróleo, além de serem representativos de choques internacionais de 
oferta, têm sua identificação facilitada por se tratar de uma variável fraca-
mente exógena no sistema.

O terceiro componente de choques permanentes é aquele proveniente do 
índice de preços ao consumidor. Essa definição merece algumas considera-
ções. Inicialmente é possível perceber na equação (1) que o índice de preços 
ao consumidor é uma composição de índice de preços de bens comerciali-
záveis e não comercializáveis. Os bens não comercializáveis estão fora do 
sistema, podendo constituir uma tendência comum do sistema. Além disso, 
o índice de preços ao consumidor é uma referência para reajustes salariais, 
um importante componente de custos domésticos.  Outra informação adi-
cional vem do segundo vetor em 𝛼⊥, que indica forte preponderância de lnP, 
sendo que a análise gráfica na seção 4 também indica um movimento de 
convergência de lnP(h) em direção à lnP.  Esse conjunto de fatores auxiliam 
na adoção dessa suposição.

Com a separação entre choques permanentes e transitórios, para a iden-
tificação dos choques do sistema é necessária a utilização de mais restri-
ções baseadas na teoria. Na matriz B de restrições de curto prazo, foram 
definidas 5 restrições produzindo um sistema sobre-identificado. Segundo 
Lütkepohl (2007), em um modelo tipo B os erros de previsão do modelo 
são interpretados como resultado da composição dos choques estruturais, 
isto é, 𝜀𝑡  =  𝐵𝑢𝑡 . A primeira suposição é de que os erros de previsão asso-
ciados à variável 𝜀𝑝 𝑓 ,𝑡  estão relacionados contemporaneamente somente 
aos choques de câmbio, 𝑢𝑒,𝑡 , e aos choques do preço do petróleo,𝑢𝑧 𝑓 ,𝑡. O 
segundo conjunto de suposições é de que contemporaneamente os choques 
cambiais,𝑢𝑒,𝑡, não guardem relação com os erros de previsão das variáveis 
de preços ao consumidor, 𝜀𝑝,𝑡, de preços de bens comercializáveis produzi-
dos domesticamente,𝜀𝑝 ℎ ,𝑡, e do preço do petróleo, 𝜀𝑧 𝑓 ,𝑡. Tais restrições 
são baseadas na ideia de que as variações cambiais contemporâneas não 
afetam os preços diretamente, mas apenas indiretamente via a participação 
de insumos importados na sua produção. Com isso, a matriz de impacto 
contemporâneo B e a matriz de impacto de longo-prazo C�  com a ordem das 
variáveis nas matrizes lnP(f), lnP, lnP(h), lne e lnZ(f) são definidas como: 



Estud. Econ., São Paulo, vol.52 n.1, p.43-81, jan.-mar. 2022

68                                       Sérgio Kannebley Júnior, Lucas Gonçalves Godoi e Diogo de Prince                                                                      

 

A partir das restrições especificadas, estimou-se o modelo para obter as 
funções de resposta ao impulso. As restrições em B e C�  não são rejeitadas 
em um nível de significância estatística de 10% pelo teste LR de sobrei-
dentificação, apresentando p-valor de 0,13 com um grau de liberdade.516 
As estimativas das matrizes B e C�  estão apresentadas em apêndice.  Com 
essa estrutura, estimou-se as funções de resposta ao impulso para obter 
as estimativas de repasse cambial. De forma a medir o repasse cambial, a 
literatura costuma considerar as respostas dos preços frente a um choque 
cambial e normalizá-las pela reação do próprio câmbio. Considere Δ𝑝�𝑡+𝑗 
a resposta da variação do preço após j períodos a um choque na taxa de 
câmbio nominal no instante t e Δ�̃�𝑡+𝑗  a resposta da taxa de câmbio após 
j períodos a um choque na mesma variável no tempo t. Assim, o repasse 
cambial acumulado H períodos após o choque cambial pode ser obtido tal 
que:

 𝑅𝑒𝑝𝑎𝑠𝑠𝑒𝑡+𝐻 =
∑ Δ𝑝�𝑡+𝑗𝐻
𝑗=1

∑ Δ𝑒̃𝑡+𝑗𝐻
𝑗=1

                                                               (11)

A estimativa de repasse especificada em (11) é a utilizada no presente 
trabalho para lnP(h) e lnP, seguindo Belaisch (2003), Ito e Sato (2008). 
Entretanto, como o preço dos importados lnP(f) é especificado em dólares, 
uma alteração é necessária na fórmula de cálculo que é dada por617:17

 𝑅𝑒𝑝𝑎𝑠𝑠𝑒𝑡+𝐻 = 1 +
∑ Δ𝑝�𝑡+𝑗𝐻
𝑗=1

∑ Δ�̃�𝑡+𝑗𝐻
𝑗=1

                                                    (12)

Assim, caso lnP(f) não se altere dado um choque cambial tem-se que o 
repasse é completo. Já para os preços no atacado e ao consumidor, uma 
resposta nula indica repasse cambial nulo. 

16 A estatística de teste é 2,35, que segue uma estatística χ2 sob a hipótese nula.
17 Observe que 𝑙𝑛𝑃 𝑓 𝑅$ = 𝑙𝑛𝑒 + 𝑙𝑛𝑃(𝑓).
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A Tabela 7 e a figura 2 mostram as estimativas de repasse cambial em por-
centagem para lnP(f), lnP(h) e lnP a partir da estratégia de identificação 
do VCEE. O repasse cambial para o preço dos importados no curto prazo 
é maior, chegando a 86,7% imediatamente após o choque cambial, sendo 
reduzido a 72,1% após 4 trimestres e atingindo 76,3% após 20 trimestres 
(5 anos).

 
Figura 2 - Repasse cambial em % para os preços de importação (eixo da direita), ao 

atacado e ao consumidor (eixo da esquerda)

A estimativa de repasse cambial ao atacado atinge 11,5% após o primei-
ro ano, seguindo trajetória ascendente. Após 20 trimestres atinge 22%. 
Repasse cambial semelhante é estimado para o índice de preço ao consu-
midor no longo prazo, de 21,8%. Ou seja, no longo prazo (5 anos) espera-se 
que o repasse cambial a ambos os índices de preços seja aproximadamen-
te o mesmo. No entanto, a dinâmica do repasse é distinta entre os dois 
índices.

Para o primeiro ano (até o 4º trimestre) o repasse cambial aos preços ao 
consumidor é igual a 6,9%. A aproximação entre os repasses para os dois 
índices ocorre até o fim do segundo ano (8º trimestre). Essa predição é 
condizente com a suposição de que o choque cambial seja sentido pri-
meiramente nos preços ao produtor, por meio dos custos dos insumos 
importados, em que a participação desse tipo de insumo é maior. Ao lon-
go do tempo a indexação dos preços e salários e a participação de bens 
comercializáveis na cesta que compõe o agregador para bens de consumo 
deve fazer com que o repasse cambial dos dois índices venha a se igualar. 
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Esse resultado se distingue dos demais trabalhos da literatura, principal-
mente daqueles que estimam o repasse a partir de modelos com variáveis 
estacionárias.

Tabela 7 - Estimativas de repasse cambial a partir da identificação por VCEE em por-
centagem

VCEE VCEE

Período lnP( f ) lnP(h) lnP Período lnP( f ) lnP(h) lnP

0 86,7 0,0 0,0 11 75,1 18,3 17,3

1 85,9 1,5 1,9 12 75,1 19,0 18,0

2 79,0 5,0 3,1 13 75,4 19,8 18,7

3 74,5 8,6 4,9 14 75,5 20,3 19,5

4 72,1 11,5 6,9 15 75,7 20,6 20,0

5 71,6 13,5 9,0 16 75,9 20,9 20,5

6 72,1 14,8 11,1 17 76,0 21,5 21,0

7 73,1 15,6 12,7 18 76,1 21,7 21,3

8 73,8 16,2 14,3 19 76,3 21,8 21,6

9 74,4 16,9 15,5 20 76,5 22,0 21,8

10 74,7 17,6 16,4

Para efeito de comparação, estimamos o repasse cambial a partir da es-
pecificação convencional em que é imposta diretamente sobre a matriz B 
uma estrutura recursiva do tipo Cholesky, mas não são impostas restrições 
sobre a matriz . A sequência de choques se inicia com os choques no preço 
do petróleo, depois na taxa de câmbio, no preço de importação, ao atacado 
e, por fim, ao consumidor, isto é:718

lnZ(f)→ lne → lnP (f) → lnP(h) → lnP

18  Esse exercício é distinto daqueles realizados em VAR estacionários, mesmo com a inclusão dos even-
tuais termos de correção de erros como variável fracamente exógena, pois implica em uma diferente 
matriz de impactos de longo prazo para o sistema. Para mais esclarecimentos ver Lütkepohl (2007).
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As estimativas foram realizadas com, e sem, a imposição de restrições 
sobre os vetores de ajustamento e de cointegração (vetores α e β, res-
pectivamente) a fim de apurar a contribuição dessas restrições sobre as 
matrizes de impacto contemporâneo B e de impacto de longo prazo 𝐶 . As 
estimativas sem impor restrição aos vetores α e β estão apresentadas na 
Tabela 12 em apêndice. As estimativas de repasse cambial para os preços 
de importação, ao atacado e ao consumidor são apresentadas na Tabela 8.

As estimativas produzidas apenas com restrições de curto prazo do tipo 
Cholesky em um sistema não estacionário levaram a uma sobrestimação 
dos graus de repasse cambial a todos os índices de preços. Sem a imposição 
de restrições aos vetores α e β, o repasse cambial para os preços de impor-
tação é superior ao grau completo no longo prazo com 145,8%. Ou seja, 
esse repasse cambial é aproximadamente o dobro do estimado com VCEE 
no longo prazo. O repasse cambial para o preço ao atacado estimado foi de 
93,9% no longo prazo, o que é cerca de 4,3 vezes a estimativa benchmark. 
No caso do repasse cambial para o preço ao consumidor, a estimativa de 
repasse cambial é de 69,7%, também superior à estimativa benchmark. 
Com a imposição de restrições sobre os vetores α e β, há uma limitação nos 
respectivos graus de repasse. Para os preços de importações, o repasse es-
timado é completo (100%), enquanto os repasses para os preços ao atacado 
e ao consumidor voltam a se aproximar (53,2% e 49,6%, respectivamente), 
mas continuam sobreestimados em relação à estimativa benchmark. A pró-
xima seção apresenta o modelo ao incluir a variável de hiato do produto.

Tabela 8 - Comparação entre as estimativas do repasse com a Decomposição de Cholesky 
em %

Restrição em α e β Sem restringir α e β

(1) (2)

Período lnP( f ) lnP(h) lnP lnP( f ) lnP(h) lnP

0 98,07 8,45 1,69 101,20 10,60 2,65

1 95,49 13,54 4,51 98,93 15,71 5,00

4 86,06 28,88 16,73 95,38 31,19 13,70

8 92,82 37,73 31,71 107,71 46,42 26,52

12 95,86 45,50 39,90 119,88 61,42 40,16

16 98,47 50,38 46,06 132,47 77,20 54,62

20 100,00 53,25 49,61 145,77 93,90 69,72
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5. Inclusão da Variável de Demanda

Nessa seção apresentamos estimativas de repasse cambial em uma especifi-
cação do VCE em que se inclui a variável de hiato sob a suposição de fraca 
exogeneidade. O hiato foi constatado como variável estacionária, enquanto as 
demais variáveis são não estacionárias. Ainda que o hiato pudesse ser incluído 
no vetor de variáveis endógenas, seria contraditório considerá-lo como compon-
do a tendência estocástica do sistema.819 Sendo assim, o seu impacto no longo 
prazo será capturado pela matriz 𝐶  =  𝛽⊥ 𝛼⊥′ 𝛤𝛽⊥ −1𝛼⊥′ =  𝛽 ⊥𝛼⊥

′  ao modificar 

a matriz de parâmetros ... 𝛤𝛤 =  𝐼𝐼 −  ∑ Γ𝑖𝑖
𝑝𝑝−1
𝑖𝑖=1  .920

Na especificação do VCE, a variável de hiato foi incluída em tempo cor-
rente e defasada em um período a fim de manter a coerência com a es-
pecificação adotada na seção anterior em que o VCE apresentava uma 
defasagem. Foi testada a restrição de que a soma dos coeficientes associa-
dos à variável de hiato é nula, não sendo rejeitada tal hipótese nula. Com 
isso, a variável de hiato fica especificada em primeira diferença em tempo 
corrente. A Tabela 11 no apêndice apresenta os testes de especificação 
dos modelos estimados. Observa-se que o modelo com a variável de hiato 
apresentou melhora na adequação estatística em relação ao modelo ben-
chmark, eliminando a evidência de autocorrelação dos resíduos na equação 
de ∆lnP(f).

Os resultados de repasse cambial estão apresentados na Tabela 9 com, 
e sem, restrição sobre os vetores de ajustamento e de cointegração. Para 
facilitar a comparação, apresentamos o cálculo dos repasses do modelo 
benchmark e do modelo com a inclusão da variável de hiato. No mode-
lo benchmark, sem restrição sobre os coeficientes de ajustamento e das 
relações de longo prazo, na coluna (2), houve uma diferença entre os re-
passes cambiais para os diferentes índices de preços. No curto prazo, seu 
principal efeito foi limitar os repasses cambiais aos preços ao atacado e ao 
consumidor, reduzindo os repasses respectivamente a 5,8% e 4% após 4 
trimestres em contraposição a 11,5% e 6,9% para a estimação a partir de 
coeficientes restritos, coluna (1). No longo prazo, a não imposição da res-
trição deixa mais clara a ordenação entre os repasses cambiais aos índices 

19 Em modelos que procuram explicar o comportamento do produto, é usual considerar que o impacto 
de choques de demanda é transitório no sistema. Esse tipo de hipótese é considerado, por exemplo, 
em Blanchard e Quah (1989).

20 São mantidas as restrições sobre os parâmetros da matriz de impactos contemporâneos B.
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de preços, estimando um repasse de 80,5% para os preços de importações, 
22,1% para os preços ao atacado e 18% para os preços ao consumidor.

Com a inclusão da variável de demanda, as estimativas sofrem alteração 
tanto no curto como no longo prazo. As principais diferenças são nota-
das no repasse dos índices de preços ao atacado e ao consumidor. Mas 
também são observadas mudanças na dinâmica do repasse aos preços de 
importações. Para o primeiro trimestre, o repasse cambial aos preços de 
importações foi de 87,34% e 85,79% para os modelos com e sem restrição 
para os preços de importações. No quarto trimestre, da mesma maneira 
que ocorreu no modelo benchmark, há uma redução gradual no repasse 
cambial aos preços de importações. Mas, isto ocorre de modo mais gra-
dual ainda no modelo com a variável de demanda, com repasses estimados 
para o quarto trimestre iguais a 85,31% e 83,79% nos modelos com e sem 
restrições respectivamente. Nota-se que esse resultado é complementar ao 
menor repasse cambial aos índices de preços domésticos.

Observou-se uma redução no repasse cambial dos índices de preços ao 
atacado e ao consumidor tanto no curto, como no longo prazo, ao incluir a 
variável de demanda relativamente ao modelo benchmark. Entretanto, essa 
mudança é mais marcante no repasse de curto prazo, principalmente, para 
o índice de preços ao atacado. Os repasses aos índices domésticos reduzem 
a mais da metade até o quarto trimestre. Para o IPA fica em 4,73% no mo-
delo com restrições e 2,74% no modelo sem restrições. Para o IPCA fica 
em 2,37% no modelo com restrições e 1,11% no modelo sem restrições. Ou 
seja, o componente de demanda afeta o repasse no curto prazo, ainda que 
a diferença entre os repasses cambiais aos índices de preços domésticos 
nos modelos com e sem a variável de hiato persista no longo prazo. Para 
o IPA ao final de 20 trimestres o repasse cambial estimado é de 17,03% e 
15,26% nos modelos com e sem restrições e para o IPCA o repasse cambial 
estimado é de 12,97% e 9,29% nos modelos com e sem restrições. Esses re-
sultados indicam que a inclusão da variável de demanda no modelo faz com 
seja reduzido o repasse cambial aos preços domésticos, em contrapartida a 
um menor declínio no repasse cambial aos preços de importações ao longo 
do tempo. A figura 3 apresenta a trajetória dos repasses cambiais para os 
preços de importação, ao atacado e ao consumidor até 20 períodos depois 
do choque cambial ao incluir a variável de demanda para o modelo em que 
foi aplicada as restrições sobre os vetores de coeficientes ajustamento e de 
cointegração.
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Tabela 9 - Comparação entre as estimativas do repasse entre as diferentes alternativas 
em %

VCEE Incluindo Demanda

Restrição em α e β  Sem restringir em α e β Restrição em α e β Sem restringir em α e β

(1) (2) (3) (4)

Período lnP( f ) lnP(h) lnP lnP( f ) lnP(h) lnP lnP( f ) lnP(h) lnP lnP( f ) lnP(h) lnP

0 86,67 0,00 0,00 83,84 0,00 0,00 87,34 0,00 0,00 85,79 0,00 0,00

1 85,85 1,53 1,91 82,13 -1,00 1,61 87,45 1,40 0,86 85,78 0,55 0,63

4 72,13 11,48 6,92 70,34 5,86 3,97 85,31 4,73 2,37 83,79 2,74 1,11

8 73,82 16,16 14,31 72,90 12,24 8,04 82,80 9,80 5,57 81,78 7,14 3,63

12 75,10 19,04 17,99 75,90 15,83 11,69 82,17 12,93 8,49 81,84 10,42 5,62

16 75,85 20,94 20,51 78,37 19,22 14,97 82,05 15,22 10,93 82,48 13,03 7,50

20 76,46 22,03 21,81 80,53 22,12 17,96 82,10 17,03 12,97 83,30 15,26 9,29

Figura 3 - Repasse cambial em % para os preços de importação (eixo da direita), ao ata-
cado e ao consumidor (eixo da esquerda) com a variável de demanda.
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6. Consideraçções Finais

Esse trabalho trouxe uma inovação à literatura de repasse cambial por meio 
da estimação de um Vetor de Correção de Erros Estrutural, com a impo-
sição de uma estrutura de identificação não recursiva baseada em critérios 
estatísticos e em argumentos teóricos. Com isso, produziu-se estimativas 
de repasse cambial para três índices de preços da economia que são de-
pendentes das especificações dos modelos. Para o índice de preço de im-
portações, o repasse cambial estimado situou-se no intervalo entre 76,3% 
e 83,3% no longo prazo. Para o IPA, esse intervalo ficou entre 15,26% e 
22,12% e para o IPCA entre 9,29% e 21,81% também no longo prazo.

As estimativas de repasse cambial diferem quando é considerado o com-
ponente de demanda doméstica, representado pela variável de hiato do 
produto. Isso nos leva a obter os limites inferiores de repasse cambial aos 
índices de preços domésticos, enquanto o limite superior para o repasse 
estimado para o índice de preços de importações é alcançado. Esses resul-
tados fortalecem a hipótese de interação estratégica na formação de preços 
de produtores domésticos e estrangeiros, na medida que se observa uma 
alteração da dinâmica do repasse cambial aos preços de importações e aos 
índices de preços domésticos que vão na direção contrária um do outro. 
No modelo VCE sem a inclusão da variável de demanda, há uma redução 
mais pronunciada do repasse ao longo do tempo, na medida que o repasse 
cambial aos preços domésticas eleva-se ao longo do tempo de modo mais 
sensível. Já no modelo VCE com a variável de hiato, o repasse aos preços 
de importações tem uma redução de magnitude menor, enquanto que a 
elevação do repasse cambial ao longo do tempo para os índices de preços 
domésticos ocorre em menor magnitude.

De modo geral, nossos resultados estão em acordo com a literatura interna-
cional por apresentar evidências de repasse cambial que declinam ao longo 
da cadeia de preços. Também estão em linha com a literatura internacional 
ao obter estimativas superiores para o grau de repasse cambial quando a 
informação de longo prazo das variáveis é incorporada na estimação. Essa 
regularidade empírica corrobora nossa estimativa superior à maior parte 
das evidências produzidas pela literatura nacional a respeito do repasse 
aos preços ao consumidor. Baseada na estimativa da relação de longo prazo 
entre os preços ao atacado e os preços ao consumidor no segundo vetor de 
cointegração, não se deveria esperar resultado distinto na estimação do grau 
de repasse cambial a ambos os índices.
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Nossos resultados encontram maior similaridade com aqueles produzidos 
por Abdelmalack e Campos (2020) e parcial semelhança com os resulta-
dos apresentados em Guillén e Araújo (2006), Belaisch (2003), Nogueira,  
Mori e Marçal (2012). Nossas estimativas de repasse cambial no longo 
prazo aos preços de importações são superiores àquelas produzidas por 
Kannebley Júnior, Reis e Toneto Júnior (2016), que estimam um repas-
se médio aos setores da indústria de transformação em 63%. Com re-
lação ao IPA, nossas estimativas guardam alguma proximidade somente 
com as estimativas de repasse no longo prazo desses autores, de Guillén e 
Araújo  (2006) e de Nogueira,  Mori e Marçal (2012). No entanto, Guillén 
e Araújo (2006) não consideram o repasse cambial aos preços de impor-
tações no longo prazo, e suas estimativas de repasse ao IPCA (entre 9% e 
10%) não seriam diretamente comparáveis em razão da forma de cálculo 
diferir. Com exceção do trabalho de Belaisch (2003), que apresenta uma 
estimativa de repasse cambial de 23% no longo prazo para o IPCA, a maior 
parte dos trabalhos apresenta estimativas de repasse cambial ao IPCA 
inferiores às nossas, muito possivelmente em razão de desconsiderarem as 
informações de longo prazo presentes no espaço de cointegração.

Em relação aos resultados de Abdelmalack e Campos (2020), interessante 
notar o maior nível de repasse cambial obtido nesse estudo para os índices 
de preços domésticos e a menor diferença entre o repasse estimado para o 
índice de preços ao produtor e o índice de preços ao consumidor. O mesmo 
ocorre em nosso caso, sendo inclusive bastante próximas as estimativas de 
repasse obtidas por Abdelmalack e Campos (2020) e as estimativas de re-
passe cambial produzidas pelo modelo VCE com a inclusão da variável de 
hiato e restrições nos vetores de ajustamento e de cointegração. Entretanto, 
nosso trabalho adiciona qualitativamente na medida que permite a melhor 
compreensão da dinâmica do repasse ao longo do tempo e a inter-relação 
entre os repasses para os diferentes índices de preços.
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Tabela 10 - Resultados dos testes de raiz unitária DF-GLS e Ng-Perron para as variáveis 
analisadas (em nível e na primeira diferença)

Nível

Com tendência linear DF-GLS Ng-Perron

Variável Defasagens Estatística calculada MZa

ln P(f) 5 -0,85 -3,08

ln P 6 -1,88 -9,45

ln P(h) 0 -2,55 -10,91

ln e 1 -1,10 -3,13

ln Z(f) 2 -1,65 -5,36

Com constante

Variável Defasagens Estatística calculada MZa

ln P(f) 5 -0,53 -0,78

ln P 5 0,35 -2,58

ln P(h) 1 0,59 1,13

ln e 1 -1,02 -2,37

ln Z(f) 2 -1,20 -2,79

Hiato 2 -2,11 ** -10,25 **

Primeira Diferença

Com constante

Variável Defasagens Estatística calculada MZa

ln P(f) 3 -2,33 ** -9,06 **

ln P 0 -3,20 *** -15,41 ***

ln P(h) 0 -3,99 *** -20,53 ***

ln e 2 -1,97 ** -7,94 **

ln Z(f) 2 -2,26 ** -16,06 ***

hiato 4 -2,63 *** -12,38 **

Obs.: os valores críticos para o teste Ng-Perron com tendência linear a 5% e a 1% de significância estatística 
são respectivamente -17,3 e -23,8, e com constante são respectivamente -8,1 e -13,8.
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Tabela 11 - Resultados para os testes de especificação do VCE

Sem variáveis 
dummy Benchmark Com hiato e 

variáveis dummy
Vetorial

Normalidade 0,02 ** 0,57 0,38

Heterocedasticidade 0,79 0,96 0,89

Autocorrelação para cada equação

∆ ln P(f) 0,00 *** 0,08 * 0,22

∆ ln P 0,66 0,16 0,41

∆ ln P(h) 0,68 0,74 0,91

∆ ln e 0,78 0,13 0,21

∆ ln Z(f) 0,28 0,87 0,99

Tabela 12 - Estimativas dos Vetores de cointegração sem restrição

                                  β α

ln P(f) 1,000 0,000 -0,287 -0,228

[0,00] [0,01]

ln P 0,000 1,000 0,032 -0,060

[0,13] [0,01]

ln P(h) -0,410 -0,953 0,290 0,217

[0,00] [0,00] [0,00] [0,00]

ln e 0,280 -0,001 0,262 0,674

[0,00] [0,98] [0,21] [0,00]

ln Z(f) -0,194 0,040 -0,085 -0,347

[0,00] [0,21] [0,86] [0,52]

Constante -2,973 -0,516 - -

[0,00] [0,03]

Obs.: apresenta-se os respectivos p-valores entre [].


