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RESUMO - Estudou-se o papel das expectativas inflacionárias dos setores agrícola e 
manufatureiro, bem como do nível de desemprego e da política monetária sobre a for
mação de expectativas de inflação na economia brasileira no período de janeiro de 1980 
a dezembro de 1985. As evidências empíricas mostram que a formação destas ~xpecta
tivas é racional no sentido de Muth, e que não existem vieses de curto e longo prazo. 
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ABSTRACT - The role of inflation expectations in the agricultura! and manufacturing 
sectors and of the monetary policy and of the levei of unemployment on inflation in the 
brazilian economy, from January, 1980, to December, 1985. The empirical results 
showed that these expectations were rational (in the Muth sense) and unbiesed in the 
short and in the long run. 
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O problema 

A economia brasileira vem passando, durante estes últimos anos, por 
sérios desequilíbrios internos, quais têm-se acentuado nesta década de oi
tenta. Várias tentativas têm sido feitas pelas autoridades governamentais 
visando conter o processo de escalada ascendente dos preços. Assim, re
centemente, o Governo utilizou-se dos chamados métodos "heterodoxos" de 
congelamento geral de preços e salários, o chamado plano "cruzado", que, 
apesar de tecnicamente bem concebido, foi politicamente mal conduzido, in
troduzindo distorções relevantes, depois acentuadas no plano "Bresser", o 
qual novamente constituiu uma tentativa mal sucedida de trazer o cresci
mento dos preços a níveis aceitáveis e assim propiciar condições internas 
para a retomada do desenvolvimento econômico. 

A nosso juízo, um fator que muito tem contribuído para a persistente 
manutenção da inflação nos patamares atuais é o saldo das contas gover
namentais, que vem-se mostrando deficitário e com projeções preocupantes, 
exigindo que sejam tomadas medidas até certo ponto drásticas que a con
tenham a níveis razoáveis como proporção do PIB. 

Neste contexto, os agentes econômicos formulam suas expectativas 
inflacionárias levando em consideração as informações de que dispõem, e 
se as projeções forem ascendentes, cria-se um elo difícil de romper, e toma
se difícil conter o processo inflacionário. Com efeito, os impactos cíclicos ou 
sazonais da produção agropecuária, bem como a ocorrência de fatores epi
sódicos tais como secas, enchentes, geadas, pragas etc., normalmente 
criam expectativas altistas para os preços dos gêneros alimentícios e das 
matérias-primas provenientes deste setor. 

Assim, a inflação gerada no setor agrícola, .além de ser importante 
componente do nível geral de preços, constitui importante elemento no 
elenco de informações de que os agentes econômicos se utilizam ao faze
rem as suas expectativas inflacionárias. Este é o ponto central desta pes~ 
quisa, que objetiva analisar e ponderar os impactos dos preços agrícolas e 
dos preços industriais sobre as expectivas inflacionárias globais, no passado 
recente da economia brasileira. 

Fonnulação teórica 

Sabe-se que quando os agentes econômicos formam as suas expecta
tivas inflacionárias o fazem baseados em informações atualizadas tanto da 
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inflação global como da inflação setorial, e atribuem presos maiores às in
forção mais recentes. A concepção teórica é de um modelo estocástico que 
analisa os chamados mercados "fixprice - flexprice" de Hicks, que definem 
os preços que serão praticados na economia e que foram aplicados com 
relativo sucesso em estudos de outros processos inflacionários, como bem 
demonstram os trabalhos de Duyne (1982), Okum (1981), Bosworth (1980) e 
Gramilich (1979). 

O modelo teórico tenta captar o papel exercido pelos choques ocorri
dos principalmente no setor "flexprice" (setor agrícola), no passado recente 
sobre a inflação brasileira e sobre a formulação de expectativas inflacioná
rias, numa abordagem de curto-prazo, uma vez que, no longo prazo, quando 
todos os ajustamentos tiverem sido realizados, a taxa de crescimento dos 
preços é idêntica à taxa histórica de crescimento do estoque de moeda. 

A hipótese básica do estudo é que se os preços das matérias-primas e 
dos gêneros alimentícios ("flexprice") e dos bens produzidos pelo setor in
dustrial ("fixprice") são determinados de formas substancialmente diferentes, 
e se a inflação setorial se projeta de forma diferenciada, podemos dizer que 
os vieses existentes na formação das expectativas inflacionárias são racio
nais no sentido mostrado por Muth no seu famoso trabalho publicado em 
1961. 

Feitas estas considerações, passemos para o modelo teórico. 
Vejamos como, teoricamente, se prevê a formação de preços no setor 

manufatureiro ("fixprice"), onde predomina uma estrutura de mercado não
competitiva, em que, geralmente, os empresários repassam aos preços do 
produto final, via remarcação, as variações de custo no curto-prazo, que, 
como sabemos, decorrem do salário. Assim, podemos escrever: 

Plt = wt (1) 

onde Plt é a taxa de variação dos preços dos produtos manufaturados no 
período "t", e wt é a taxa de variação dos salários nominais. Assume-se, no 
modelo, que o crescimento da produtividade do trabalho é nula, por se tratar 
de análise em período de curto-prazo, uma vez que não deve haver mudan
ças significativas, no estoque de capital prevalecente, que afetem a sua 
produtividade. 

Supõe-se, adicionalmente, que tanto os contratos como os acordos 
realizados no mercado de trabalho se dão em função do salário nominal, 
mas que os trabalhadores detêm algum poder de barganhar reposições sala-
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riais decorrentes da aceleração inflacionária. Se for este o caso, podemos 
escrever que 

* 
Wt = E(PGt) - ªº Ut (2) 

* onde wt é a taxa planejada para a variação dos salários; E(PGt) é a taxa es-
perada de inflação para o período t; e "ao" afere a sensibilidade da taxa de 
variação planejada em relação à taxa de desemprego Ut, A taxa de variação 
efetiva dos salários nominais ajusta-se à taxa desejada, de acordo com a 
dinâmica apresentada na equação (3) abaixo: 

* 
Wt-Wt-1 =a2(wt-Wt-1) (3) 

na qual a2 está contido no intervalo [O; 1 ], e "a2" é um parâmetro de inércia 
que mede a velocidade de ajustamento da taxa efetiva à taxa desejada de 
variação dos salários. Assim, quanto mais a2 tende para zero, mais lento se 
dará o processo de ajustamento, e menor poder de barganha terá a classe 
trabalhadora. Na medida em que "a2'' tende para 1, maior poder reivindica
tório terão os trabalhadores do setor industrial, e mais rapidamente wt se 
aproxima de w( 

Resolvendo o sistema constituído pelas equações (2) e (3), e elimi
nando a variável não observável empiricamente, w\ chega-se ao seguinte 
resultado: 

(4) 

Considera-se que a taxa de variação global dos preços da economia, 
vale dizer, taxa de inflação global, seja definida como uma média ponderada 
das inflações setoriais, da sequinte forma: 

PGt = b PAt + (1 - b) Plt (5) 

estando o peso "b" contido no intervalo [O; 1 ]; PGt, a taxa de inflação global; 
PAt, a taxa de inflação do setor agrícola; e Plt, definido como na equação 
(1 ). 

No longo-prazo, em uma economia que experimente igual taxa de pro
gresso tecnológico em todos os setores, espera-se que não haja diferenças 
substanciais nas taxas de inflação setoriais. No curto-prazo, contudo, estas 
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diferenças são computadas e ocorrem justamente como conseqüência da 
existência de choques de oferta no setor agrícola, que podem refletir um 
comportamento desfavorável de clima (secas, cheias, geadas) ou a ocorrên
cia de pragas e doenças a que estão sujeitas as atividades agropastoris. 
Sendo este o caso, podemos descrever a taxa de variação dos preços dos 
alimentos e matérias-primas como uma combinação da variação dos preços 
industriais e dos choques de oferta agrícola. Isto pode ser sumariado em 
termos da equação (6): 

PAt = Plt + Et (6) 

na qual Et são choques que representam modificações temporárias da infla
ção agrícola em relação à inflação observada no setor manufatureiro. Em 
virtude de os mercados prevalecentes no setor agrícola (em geral, se aproxi
marem de uma estrutura competitiva, espera-se que os choques aleatórios 
Et se distribuam independentemente no tempo, ou seja, que eles não sejam 
auto-regressivos, no sentido estatístico. Resolvendo simultaneamente as 
equações (6) e (5), chega-se ao resultado a seguir. 

PGt = Plt + b Et, (7) 

A equação (7), nos mostra, que exceto pela ocorrência de choques de oferta 
no setor agrícola, a taxa de inflação global da economia deve ser igual à ta
xa de variação dos preços dos bens manufaturados. 

Colocando-se no circuito uma equação adicional que relacione o nível 
de atividade da economia - representado pela variação da taxa de desem
prego - e o comportamento das autoridades monetárias no que diz respeito 
à taxa de expansão do estoque de moeda, ficaremos com o modelo ma
croeconômico estrutural praticamente definido. Assim, escreve-se que: 

Ut = Ut-1 + a3 (mt - PGt) (8) 

em que Ut-1 é definida como Ut, apenas defasado em um período; "a3" é 
um coeficiente que mede o ajuste da taxa de desemprego ao crescimento 
real do estoque de moeda; e "mt" é a taxa de expansão do estoque nominal 
de moeda. A equação (9) abaixo tenta captar o comportamento das autori
dades monetárias no que diz respeito à formulação de política de expansão 
do estoque de moeda: 
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mt = 0m + (1 - 0) PGt (9) 

na qual m é a taxa de variação de longo-prazo do estoque de moeda; "a• ê 
um parâmetro que mostra como as autoridades monetárias ,"sancionam" o 
processo inflacionário através da política monetária. O seu valor está conti

do no intervalo. [O; 1); e quando o valor de 0 tende para 1, significa que o 
Banco Central fixa a meta de crescimento de longo-prazo do estoque de 
moeda independentemente do processo inflacionário. Quando "0" tende pa
ra zero, implica que as metas de política monetária de curto-prazo "sancio
nam" a inflação prevalecente. 

O conjunto constituído pelas equações estruturais apresentadas até 
aqui pode ser sintetizado no seguinte sistema estrutural: 

PGt = Wt + b Et 

Wf = ª2 E(PGt) - ao ª2 Ut + (1 - a2) wt-1 

Ut = Ut-1 + a2 0(m - PGt). 

(10) 

Resolvendo o sistema de equações apresentadas em (10), fazendo -

E (PGt) = Pt-i, 

sendo 'T' o período de defasagem (i = 1,2, ... ,), e mediante substituições 
sucessivas, chega-se à forma reduzida apresentada a seguir. 

00 00 

PGt = b Et + b a2 . I - Et-i - ao a2 . I ut-i 
1 = 1 1 = o 

(11) 

A equação (11 ), que será uma das equações a serem estimadas empirica
mente nesta pesquisa, mostra que a inflação efetiva para o período atual é 
função crescente dos choques de oferta observados no setor rural. A infla
ção global também cresce com os choques de oferta agrícola acumulados 
no passado recente, e decresce com o acúmulo de desemprego observado 
nos últimos períodos. Assim, o efeito induzido de um choque de oferta agrí~ 
cola sobre a taxa de inflação global é' determinado pela magnitude do coefi
ciente "b", ou seja, "b" é a elasticidade-Choque agrícola da inflação global, 
"Ceteris paribus". O efeito induzido dos choques de oferta agrícola acumu
lados no passado é dado pelo produto "ba2", que também constitui CÓefi-
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ciente de elasticidade associado aos choques acumulados. O efeito do nível 
de atividade da economia sobre a taxa de inflação global efetiva é dado 
pela magnitude do produto dos coeficientes "ao" e "a2'', 

Admitindo que os agentes econômicos formulem expectativas inflacio
nárias com base no comportamento recente dos preços dos produtos agrí
colas e dos produtos manufaturados, podemos reescrever a equação (5) da 
seguinte forma: 

E(PGt) = 13 E(PA)t) + (1 - 13) E(Plt), (12) 

na qual "13" é o peso que os agentes econômicos atribuem à expectativa in
flacionária do setor agrícola [E(PAt)] sobre a expectativa global de inflação 

[E(PGt)]. Se 13 ,;t= b, ou seja se o peso atribuído no longo-prazo pelos agen
tes econômicos à inflação agrícola (13) for diferente do peso atribuído no cur
to-prazo (b), então diz-se que as expectativas inflacionárias são viesadas. 
Por outro lado, se 13 = b, poder-se-á concluir que não existirá viés na forma
ção de expectivas inflacionárias de curto e longo-prazo. 

Utilizando-se a equação (12) em substituição à equação (5), chegare
mos à seguinte configuração para a equação (11 ), admitindo que a forma
ção de expectativas inf !acionárias tanto do setor agrícola ("flexprice") como 
do setor manufatureiro ("fixprice") se dá com base nos preços setoriais ob
servados no passado recente. 

00 00 

E(PGt) = 13 Et + a2 13 ! Et-i - ao a2 . ! Ut-i 
t=1 1=0 

(13) 

Resolvendo o sistema de equações composto pelas equações (1) a (4) e 
pelas equações (6) a (9), chega-se ao seguinte resultado: 

E[PGt + 11 = E[b Et+1 + ao ª2 a3 0(m - PG1+1)] 

- ao ª2 Ut + ª2 E(PGt+ü + (1 - a2) Wt (14) 

Resolvendo o sistema composto pelas equações (12), (13) e (14), fazendo 
as substituições sucessivas e simplificações cabíveis, e lembrando que 

E[et+1l = ÕEt = õ(PAt - Plt) 

chegaremos ao seguinte resultado: 

bõ 1 - a2 - bõ 
E[PG1+1l = [1 - a2 + aoa2a3el PAt + [1 - ª2 + aoa2a3el Plt 

R. Econ. Social. rural, Brasília, 27(2): 153-172, abr./jun. 1989. 



160 

(15à) 

Substituindo em (15a) os coeficie.ntes de PAt, Plt, me Ut, respectivamente, 
por 13, ª1 • ª2 e a3, poderemos reescrever (15a) da seguinte maneira: 

(15b) 

As equações (15) mostram que as expectativas inflacionárias para o período 
subseqüente são funções diretas.das expectativas setoriais~ das expec,ati
vas do crescimento de estoque de moeda; ,e são funções indiretas do nível 
esperado de. atividades da economia repr~sentado pela taxa de variação do 
desempregp global. 

Procedimentos metodológicos 

Neste estudo, foram estimados os coeficientes associados às equa
ções (11) e (15b). 

t=>ara a estimação da equação {11), acrescenta-se um termo de distur
bância "vt", que, por hipótese, se distribui normal e independentemente com 
média nula e variância constante. Se for este o caso, esta equação poderá 
ser estimada pelo método dos mínimos quadrados ordinários MOO, desde 
que haja observações suficientes para proporcionar graus de liberdade ade
quados para procedimento dos testes estatísticos usuais. 

As estimativas dos parâmetros da equação (15b) realizaram-se em 
duas etapas. Na primeira, geraram-se expectativas inflacionárias para as va
riáveis PGt, PAt e Plt utilizando-se a técnica desenvolvida por Box & Jen
kings (1970). São estes os valores utilizados para a estimativa dos coefi
cientes 13 e a 1 · O estoque de moeda e o nível de desemprego foram defas
sados em i (i = 1,2 ... ,) períodos, e utilizaram-se as observações para as 
estimativas dos parâmetros ª2 e a3, respectivamente. 

Na segllnda etapa, adicionou-.se um termo de disturbância "nt" à equa
ção (15b), assumindo-se que ele atende às mesmas características de "vt" 
acrescentado à equação (11). Sendo assim, todos os parâmetros da equa
ção (15b) puderam ser estimados pela técnica dos MOO. Assim, a equação 
(15b) foi estimada na seguinte forma: 

E(PGt) = ao + 13 E(PAt) + a1 E(Plt) + ª2 mt-i + â3Ut-i + nt (15c) 
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Para verificar se as expectativas inflacionárias eram viesadas, ou seja, • 
se 13 e b são estatisticamente diferentes, empregou-se o teste "t" de "Stu-. 
dent" de diferença de médias de duas populações com desvios ,padrões po
pulacionais desconhecidos. 

Modelo de Box e Jenkins: generalidades 

Conforme foi visto acima, os parâmetros da ~uação (15b) ser&o esti
mados em duas etàpas, sendo que na primeira geram-se expe.ctaJivas infla~ 
cionárias globais e setoriais pela técnica de Box & Jenkins. Ass-1m, apresen
taremos, a seguir, alguns passos importantes para que s~ possa utilizar qqm 
algum rigor científico este método. ·· ·· · · · · · .. · · · · · 

., A metodolqgia.desenvolvid~ por •sox· & Jénkins (1970)' é dé eJrema 
utilidade para,o estudo do.comportamento dos parâmetros de p\-oce~sbs es~ 
tocásticos estacionários, bem como para f éÜer previsões de vaíorês dé sé~ 
ries temporais; 

. A metodologi~ se desenvolve basicamente em quatro etapas: na pri~ 
meira, verifica-se se o proces·so estocástico em estudo é estacionário; Uma 
vez estacionarizada a série, faz-se, ainda, nesta fase, uma tentativa de iden~ 
tificar o môdelo. Na segunda etapa, faz-se a estimação -dos parâmetros do 
modelo que foi identificado na fase anterior. No terceiro passo, testa-se a 
adequação do modelo ajustado à realização empírica de que se dispõe. Ca
so o modelo seía adequado, passa-se para a etapa seguinte; caso contrário, 
providenciam-se outras estimações, até que o modelo ajustado apresente 
propriedades estatísticas que o,caracterizem como satisfatório. No•ql!arto e 
último passo da metodologia, fazem-se as previsões de valores da série 
temporal em estudo. 

Consideremos que uma série temporal V t possa ser representada déi 
-seguinte forma: 

(18) 

em que _0o, .01, ... , 0p são parâmetros. O modelo acima é identificado co-
mo autc,.;.regressivo de ordem P; e escreve-se AR(P). ·· · 

A série temporal V t pode ser representada alternativamente, como: -. 

(19) 
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em que os et•j (j = O, 1, ... , q) são choques, e eo, 81, ... , 0q são pafême
tros. 

O modelo acima é identificado como média móvel de ordem a e es
cteve-se MA(Q). 

Uma terceira maneira de identificação da série temporal Yt é através 
de um modelo misto auto•regressivo e média móvel, com a seguinte ex
pressão algébrica. 

Yt + .01Yt•1 + 02Yt-2 + · · · + 0pYt-p = 0o + 01et•1 + 02et-2 + · · · 
+ 0qet-q + ft (20) 

em que as variáveis e os parâmetros são definidos como antes. 

O modelo representado pela equação (20) é, como foi dito, misto auto
regressivo de ordem P e média móvel de ordem a, e emprega-se a simbo
logia ARMA (P,Q) para representar esta duplicidade de característica. 

Obviamente, os modelos acima foram apresentados assumindo-se que 
o processo estocástico Y t é estacionário. Caso não o seja, deve-se fazer a 
sua estacionarização, que consiste na diferenciação, uma ou mais vezes, da 
variável Yt, Neste caso, diz-se que o modelo é iterativo de ordem D (ordem 
da diferenciação), auto-regressivo de ordem P, e média móvel de ordem a, 
e diz-se que é AAIMA (P,D,Q). . 

A equação (20) pode ser reescrita utilizando-se o operador de defasa
gem B, da seguinte maneira: 

(1 + .Pl1B + 02~2 + ... + 0pBP) Yt = eo + (1 + 01B + 0282 + ... 
+ 0qBq) e1 .. (20a) 

dê modo que: BYt = Yt-1 
92yt = Yt-2 

. . 
.BPYt = Yt·p· 

Da mesma forma, o operador B atua sobre os choques et, 
A equação (20a) pode ser reescrita de forma mais compacta, da se

guinte maneira: 

0(B)Yf = 0o + 0(B)et (20b) 
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Como foi visto, a aplic.ação da técnica de Box & Jenkins requer que o 
processo a ser estudado seja estacionário. Caso a série não seja estacioná
ria, podemos estacionarizá-la mediante o procedimento de primeira diferen
ciação da série, da seguinte forma: 
Yt = Yt • Yt-1, para t = 2, ... , n (21a) 

ou, usando uma notação mais compacta, através do operadbr de diferenças 
da seguinte maneira: 

Yt= VYt 

em que 

VYt = Yt • Yt-1 

Poderemos, agora, utilizar conjuntamente os operadores de defasagem 
e de diferenciação, e a expressão (21 a) será reescrita da maneira que se
gue: 

Yt = VYt, mas 

VYt = Yt • Yt-1, logo 

VYt = (1 • B)Yt (21b) 

segue-se que: 

V= (1 • B) (22) 

Para a identificação do modelo ARIMA (P,D,Q), que melhor se ajusta 
aos dados, a função de autocorrelação dos resíduos é de extrema utilidade. 
A experiência mostra que se a função de autocorrelação se estabiliza com 
as primeiras defasagens em torno do valor nulo, pode-se assegurar, com al
guma convicção, que a série é estacionária. Esta função de autocorrelação 
também proporciona informações que sugerem os tipos de modelos que de
veremos testar para estudar a série temporal. 

O procedimento de estimação dos parâmetros é através do método 
dos mínimos quadrados, e os testes de adequação consistem em verificar 
se a função de autocorrelação dos resíduos é ruído branco. Isto é feito ob-
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servando-se a distribuição gráfica destes coeficientes. Se, para um determi
nado número de defasagens (em tomo de 1/3 do tamanho da realização), os 
coeficientes de correlação caírem no intervalo. 

[O± 0,25a], 

sendo a o desvio padrão do coeficiente de correlação, então diz-se que o 
modelo é adequado. A comprovação estatística se dá pelo teste de qui-qua
drado estimado pará a distribuição do quadrado dos resíduos. Se o valor da 
estatística qui-quadrado estimado no modelo testado for menor do que o 
valor esperado, então aceita-se a hipótese de que os resíduos associados 
ao modelo estimado são ruído branco, o que quer dizer que o modelo ajus
tado é adequado para se fazer previsões. 

Caso contrário, ou seja, se o valor estimado de qui-quadrado for maior 
do que o valor esperado, rejeita-se a hipótese de que os resíduos associa
dos ao modelo testado são ruído branco, o que implica uma rejeição do mo
delo testado, partindo-se, então, para outras tentativas de ajustamento. Per
correndo-se todas essas etapas, chegou-se à identificação do modelo que 
melhor se ajustou aos dados de inflação mensal, global e setorial. 

Evidências empíricas encontradas na pesquisa 

Neste estudo utilizaram-se dados publicados pela revista Conjuntura 
Econômica, da Fundação Getúlio Vargas (FGV), e do Instituto Brasileiro de 
Geografia e Estatística (IBGE). As observações são mensais e cobrem o pe
ríodo que se estende de janeiro de 1980 a dezembro de 1985. As informa
ções dos dois últimos anos não foram utilizadas, em função das distorções 
introduzidas nas estatísticas de inflação, principalmente das decorrentes do 
congelamento de preços que se deu nos Planos Cruzados e Bresser. As in
formações originais utilizadas foram as taxas mensais de variação da infla
ção global, taxa mensal de desemprego do IBGE, observadas para os esta
dos do Rio de Janeiro e São Paulo, já que não foram conseguidas estas in
formações para outras cidades brasileiras que cobrissem o período estuda
do. A taxa de desemprego utilizada na estimação empírica foi a média arit
mética das taxas destas duas importantes capitais brasileiras. 

No que diz respeito às taxas de inflação verificadas nos setores rural e 
industrial, os dados publicados pela FGV constituem o índice de preço por 
atacado observado mensalmente para o País como um todo. 
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A variação mensal destes preços foiestimada pelas seguintes expres-

d[Qn(IPA)] 
PAT=--

dt 

d[Qn(IPI)] 
Plt=---

dt 

nas quais "Qn" é o logaritmo natural; IPA e IPI são respectivamente os índi
ces de preços por atacado dos setores agrícolas e industrial; t é o tempo. 

Os estoques de moeda utilizados na pesquisa foram M1 e M3, tal co
mo definidos pela FGV, sendo testados um de cada vez na estimação da 
equação (15b). Também para esta variável, os valores observados mensal
mente estavam acumulados e a taxa de variação mensal foi calculada utili
zando-se procedimentos semelhantes aos utilizados para estimar as infla
ções setoriais. 

Equação de inflação global atual 

Para a estimativa dos parâmetros da equação (11 ), foram utilizados os 
valores a.cumulados de Et-i e de Ut-i para dois e três períodos de defasa
gens. O melhor ajustamento foi obtido para o acúmulo de três defasagens, e 
os resultados estão apresentados na Tabela 1 . 

As evidências mostradas na Tabela 1 indicam a coerência dos sinais 
associados às três variáveis explicativas sobre a taxa de inflação global cor
rente. Assim, o impacto dos choques correntes de ofertas agrícolas foi dire
to, de acordo com as expectativas "apriorísticas". A elasticidade-choque de 
oferta agrícola sobre a taxa de inflação global é da ordem de 0,19. O impac
to dos· choques agrícolas acumulados nos três períodos precedentes sobre a 
inflação global também foi direto, e o coeficiente de elasticidade estimado 
foi 0,07. A diferença em magnitude destes dois coeficientes de elasticidade 
é uma evidência de que as observações mais recentes exercem maior peso 
sobre a inflação global, pelo menos no que se refere aos choques prove
nientes do setor "flexprice". 

Com referência à elasticidade associada à taxa de desemprego acu
mulada nos três últimos períodos, observa-se que as evidências encontradas 
na pesquisa estão em concordância com a teoria econômica e, sobretudo, 
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TABELA 1. Estimativas dos parâmetros da equação de inflação global para o 
Brasil, no período de janeiro de 1980 a dezembro de 1985. 

Variáveis 

Et-i 

i = 1 
3 

I Ut-i 

i = o 
Constante 

ªº = -0,2220 

Coeficiente 

estimado 

0,1874ª 

0,0674ª 

-0,0799b 

9,8782 

ª2 = 0,3600 

Fonte dos dados originais: FGV/IBGE. 

Desvio Estatística 
padrão "tº 

0,0601 3,12 

0,0350 1,93 

0,0605 -1,32 

R2 = 0,2148 F3,66 = 6,0196 

(a) indica significativamente maior do que zero ao nível de 95% de probabilidade fidu

cial; 

(b) indica significativamente menor do que zero ao nível de 90% de probabilidade fi

ducial. 

com a curva de Phillips. Este coeficiente foi negativo, para o período anali
sado, e o seu valor absoluto foi de cerca de 0,08. 

Todos estes coeficientes foram estatisticamente maiores/menores que 
zero aos níveis usuais de probabilidade fiducial. O coeficiente de determina
ção múltipla foi de 21,5%. 

Dos resultados acima, além do valor estimado para "b", que, como vi
mos, foi O, 19, extraímos também os valores estimados indiretamente para 
os parâmetros "ao" e "a2''· A elasticidade-desemprego da variação de salá
rios (ao) é da ordem de -0,22, e o coeficiente "a2'', que mede a velocidade 
no ajustamento dos salários efetivos aos salários planejados pelos trabalha
dores, foi de 0,36. Percebe-se quão reduzido foi a estimativa para este coe
ficiente no período 1980/85, refletindo o baixo poder reivindicatório de que 
os trabalhadores dispunham na primeira metade desta década. Seja lem
brado que os dados de desemprego utilizados na pesquisa referiram-se aos 
estados do Rio de Janeiro e São Paulo, que são, como sabemos, dois dos 
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estados em que existem os sindicatos de trabalhadores mais organizados e 
fortes do País. Assim, é possível que este coeficiente e$teja superestimado 
quando considerarmos o País como um todo. 

Equação das expectativas inflacionárias 

Como ficou demonstrado anteriormente, os valores esperados para 
PGt, PAt e Plt, utilizados na estimação dos parâmetros da ~uação (15b), 
foram gerados pela metodologia desenvolvida por Box & Jenkins, Assim, 
passaremos a discutir os resultados obtidos para a geração das observações 
de oada uma destas variáveis. 

Para a projeção dos valores associados à inflação global (PGt), o mo,, 
delp que melhor se ajustou foi o ARIMA (1, 1, 1 ), cujas estimativas estão 
mostradas na Tabela 2: 

TABELA 2. Valores estimados dos parâmetros do modelo de Box & Jenkins 
para a série de inflação global mensal, Brasil, 1980-85. 

Parâmetros Estimativa 
Desvio Estatística 
padrão ºt'' 

0'1 0,2303 0,1726 1,33 

Õ1 0,7545 0,1183 6,38' 

x2 = 47 sons 38 . ' 

Fonte dos dados originais: FGV. 
01 e ê1 são, respectivamente, as estimativas dos parãme,ros auto-regressivos e 
rJWdia móvel. 
x'§8 é a estatística de qui-quadrado estimada para 38 graus de liberdade, cujo valor 

esperado é aproximadamente igual a 55,76. 
ns indica não significativamente diferente de zero aos níveis usuais. 

Para a obtenção dos valores projetados para a inflação agríoola (PAt), 
o modelo que melhor se ajustou às informações disponíveis foi o ARIMA 
(2, 1,2), cujas estimativas dos parâmetros com respectivas características es
tão mostradas na Tabela 3. 
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TABELA 3. Valores estimados dos parâmetros do modelo de Box & Jenkins 
para a série de inflação global mensal, Brasil, 1980-85. 

Parâmetros Estimativa 
Desvio Estatística 
padrão ut" 

0 .• 
~ 1 -0,7370. 0,1420 -5,19 

02 -o, 1112 · 0,:1389 -0;80 
ê 0,0991 0,0944 1,05 ~ 1 
02 0,7753 0,0937 8,28 

x2 = 37,94ns 
36 

Fonte dos dados originais: FGV. 

0,i e êi (i = 1,2) são as estimativas dos parâmetros auto-regressivos e médias mó
veis, respectivamente. 

a- as demais simbologias são interpretadas da mesma forma da Tabela 2. 

Finalmente, para os valores previstos da inflação do setor industrial 
(Plt), o modelo que melhor se ajustou aos dados foi o ARIMA (2, 1,2), cujas 
estimativas e estatísticas relevantes estão apresentadas na Tabela 4. 

TABELA 4. Valores estimados dos parâmetros do modelo de Box & Jenkins 
para a série de inflação do setor industrial, Brasil, 1980/BSb. 

Parâmetros Estimativa 
Desvio Estatística 
padrão "t" 

~1 -0,7151 0,1985 -3,78 

0,.2 -0,1595 0,1872 -0,85 

<i1 -0,2417 0,1815 -1,33 

02 0,4763 0,1793 2,65 

x2 = 47,54ns 
26 

Fonte dos dados originais: FGV. 
b - As simbológias apresentadas devem ser interpretadas da mesma forma que nas 
Tabelas 2 e 3. 
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Como pode ser constatado pelas evidências mostradas nas Tabelas 2, 
3 e 4, os ajustamentos obtidos com o método de Box-Jenkins para projeção 
da série de variações mensais de preços estudada, mostraram um bom grau 
de ajustamento. Todos os modelos estimados apresentaram resíduos com 
distribuição "ruído branco", como pode ser comprovado pelas magnitudes 
das estatísticas de qui-quadrado estimadas, todas inferiores aos valores es
perados para os respectivos graus de liberdade. 

Sendo assim, utilizamos estes três modelos e geramos as inflações 
esperadas que foram apostas para a estimação dos parâmetros da equação 
das expectativas inflacionárias, objetivo maior desta pesquisa. Para esta 
equação, obtiveram-se as evidências apresentadas na Tabela 5. 

TABELA 5. Estimativas dos parâmetros da equação de expectativas inflacioná
rias para o Brasil no período de janeiro de 1980 a dezembro de 
1985. 

Parâmetros 
Coeficiente Desvio Estatística 
estimado padrão "t" 

PAt 0,1845ª 0,0209 8,83 

Plt 0,6693ª 0,0418 16,02 

mt-3 0,5018b 0,0311 16, 14 

Ut-3 -0,1140b 0,0988 -1, 15 
Constante 1,4860 

R2 = 0,9138ª F4,64 = 169,7108 

Fonte dos dados originais: FGV/IBGE. 
a - indica significativamente maior do que zero ao nível de 95% de probabilidade fidu

cial. 

b - indica significativamente maior /menor do que zero entre os níveis de 85% e 90% 

de probabilidade fiducial. 

Como pode ser conferido com os resultados apresentados na Tabela 
5, o grau de ajustamento obtido para esta equação foi bastante elevado, e o 
ajustamento apresentou a coerência dos sinais dos coeficientes estimados, 
como esperado de acordo com a teoria macroeconômica. Assim, as elastici-

. dadas-expectativas associadas à inflação agrícola e à inflação do setor ma-
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nufatureiro foram de, respectivamente, O, 18 e 0,67. Vale ressaltar que a 
elasticidade associada às expectativas inflacionárias do setor agrícola não 
diferiu tanto em termos de magnitude como em termos estatísticos do coe
ficiente b, estimado para a elasticidade de curto-prazo. Isto sugere que com 
as evidências disponíveis não foi possível rejeitar a hipótese de que as ex
pectativas inflacionárias no Brasil não são geradas de forma viesada. 

Um resultado importante retirado da Tabela 5 é que a elasticidade-ex
pectativa associada aos preços do setor industrial é substancialmente maior 
que a elasticidade-expectativa associada aos preços do setor "flexprice". Isto 
nos induz a raciocinar que a estrutura não-competitiva que predomina no se
tor manufatureiro exerce maior impacto na formação das expectativas por 
parte da sociedade bras~eira, do que os choques de oferta agrícola que 
ocorrem na economia. 

Conclusões e inferências políticas 

Os resultados encontrados nesta pesquisa permitem retirar conclusão 
da maior relevância para o entendimento do processo inflacionário recente e 
para formulação de políticas que vislumbrem dirimir os desequilíbrios inter
nos provocados pela escalada ascendente dos preços. 

Assim, as evidências empíricas encontradas mostraram que a taxa cor
rente de inflação é mais afetada pelos choques de oferta atual dos produtos 
agrícolas do que pelas dificuldades de abastecimento deste setor observa
das em períodos anteriores. As magnitudes destas elasticidades estimadas 
na pesquisa foram de, respectivamente, 0,19 e 0,07. O impacto do desem
prego acumulado sobre a inflação corrente foi da magnitude de -0,08, e 
apresenta o direcionamento mostrado pela curva de Phillips. O coeficiente 
"ao", que capta a projeção da variação dos salários em relação à t~a atual 
de desempego, estimado indiretamente, também apresentou coerência de 
sinal, e a sua magnitude foi de -0,22. 

A velocidade de ajuste da taxa desejada de crescimento dos salários à 
taxa efetiva (2) apresentou-se bastante baixa, numa constatação empírica 
de que o poder de barganha dos trabalhadores na questão da reivindicação 
de reposições salariais ainda é bastante reduzido. Este fato, a nosso juízo, é 
mais grave, na medida em que é provável que o coeficiente estimado na 
pesquisa, cuja magnitude foi de 0,36, esteja superestimado quando pensa
mos em inferir estes resultados para o País como um todo, na medida em 
que as estatísticas de desemprego utilizadas na pesquisa foram referentes 
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apenas aos estados do Rio de Janeiro e S~o Paulo, dois dos estados brasi• 
leiros onde existem alguns dos sindicatos de trabalhadores mais fortes des· 
te País. 

No que diz respeito às expectativas inflacionárias, as evidências en· 
centradas na pesquisa não permitiram a aceitação da hipótese de que são 
viesadas no longo prazo com relação às expectativas de crescimento dos 
preços do setor agrícola. Por outro lado, os resultados permitem inferir que 
os agentes econômicos são mais sensíveis às variações esperadas dos pre· 
ços no setor industrial do que no setor agrícola. Assim, o coeficiente de elas· 
ticidade-expectativa associado ao setor manufatureiro foi cerca de 3,6 vezes 
superior ao coeficiente da elasticidade-expectativa estimado para o setor 
agrícola. 

Este é um resultado importante, na medida em que mostra que o setor 
não-competitivo da economia exerce um papel preponderante na definição 
do processo inflacionário brasileiro recente, apesar de também ser bastante 
relevante, na ótica dos agentes econômicos, o papel àtribuído às expectati
vas de inflação dos preços dos alimentos e das matérias-primas agrícolas. 
Desta forma, acredita-se que interferência na economia que eleve o nível de 
competitividade pode constituir importante fator para atacar uma das causas 
estruturais da inflação brasileira. 

Estes resultados mostram o papel relevante que as projeções inflacio
nárias por setor exercem sobre as expectativas de inflação global, na eco
nomia brasileira. Assim, qualquer medida de política econômica que vise a 
estabilização geral dos preços terá, necessariamente, de influenciar no pro
cesso de contenção destas expectativas inflacionárias formadas setorial
mente. As medidas tradicionais de controle do "déficit" público e de maior 
contenção monetária serão inócuas se os elos importantes destas duas ca
deias de formação de expectativas não forem rompidos .. 
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