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Resumo
O presente artigo analisou o repasse cambial para os preços ao consumidor (IPCA) no 
Brasil, no período entre 1999 e 2013, verificando através de diversas especificações 
econométricas a existência de assimetrias no repasse. Utilizando uma decomposição 
da variável câmbio, entre depreciações e apreciações, o artigo estima uma sequência 
de modelos SVAR com diferentes restrições de identificação. Os resultados, robustos 
para uma gama de especificações, indicam forte assimetria no repasse cambial. A média 
simples das diversas estimações indica um repasse de 11.38% no caso de depreciação 
e de 2.84% no caso de apreciação da moeda brasileira em relação ao dólar americano. 
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Abstract
This paper investigates a possible non-linearity in the pass-through of the exchange 
rate to the Brazilian consumer price index.  Using a decomposition of the exchange 
rate series, into appreciations and depreciations, for the period of 1999-2013, the 
paper estimates a sequence of SVAR models with different identifying restrictions. The 
results are robust and indicate an important asymmetric behavior of the exchange rate 
pass-through in Brazil. A simple average of the estimates indicates a pass-through of 
11.38% in case of depreciation, and 2.84% in the case of appreciation of the Brazilian 
currency against the US Dollar. 
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1.	 Introdução

O repasse da taxa de câmbio para a inflação é definido como a varia-
ção percentual nos preços domésticos devido a uma variação de 1% 
na taxa de câmbio nominal [Campa e Goldberg (2005)].  O efeito 
de uma variação cambial sobre os preços domésticos se dá por via 
direta, pelo impacto do câmbio nos preços de insumos utilizados na 
produção doméstica e nos preços dos produtos finais importados, e 
por via indireta, pelo impacto dos preços dos bens importados (in-
sumos e finais) sobre a demanda por bens produzidos internamente 
que competem com produtos importados. A intensidade do efeito 
direto dependerá da participação relativa dos produtos importados 
na composição dos bens finais consumidos domesticamente e da 
participação dos insumos importados na estrutura de produção de 
bens domésticos finais.  Já o fator relevante no efeito indireto será 
a elasticidade de substituição entre bens domésticos e importados, 
uma vez que uma desvalorização cambial, por exemplo, acarretará 
um aumento na demanda por bens domésticos vis-à-vis importados 
e aumentará a competitividade das exportações que, dada a oferta, 
poderá causar pressões inflacionárias sobre os preços domésticos e 
salários nominais. Além desses efeitos, preços administrados cujos 
contratos de reajuste estejam vinculados ao câmbio também podem 
afetar os preços domésticos, ainda que de forma defasada.  

A literatura sobre repasse cambial assume, em geral, uma relação 
de longo prazo simétrica entre o nível de preços e a taxa de câmbio, 
presumindo implicitamente que o efeito de apreciações e deprecia-
ções cambiais sobre os preços domésticos são de mesma magnitu-
de [McCarty (2000), Gagnon e Ihrig (2004), Campa e Goldberg 
(2005), Choudhri e Hakura (2006), Kohlscheen (2010); e para o 
caso brasileiro Belaisch (2003), Minella et al. (2003), Nogueira 
(2007), Araújo e Modenesi (2010)]. Entretanto, há razões teóricas 
de ordem micro e macroeconômica que justificam a existência de 
assimetria no repasse cambial para os preços. Do ponto de vista mi-
croeconômico, a estrutura do mercado doméstico [Foster e Baldwin 
(1996), Knettter (1994)], a tecnologia de produção [Ware e Winter 
(1988)] e a estratégia de formação de preços [Krugman (1987), 
Froot e Klemperer (1989), Marston (1990)] podem afetar os repas-
ses cambiais de forma diferenciada no caso de uma valorização ou 
desvalorização cambial.  Do ponto de vista macroeconômico, o re-
passe cambial poderá ser assimétrico se preocupações inflacionárias 
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fazem com que as autoridades monetárias atuem mais fortemente no 
caso de uma depreciação do que de uma apreciação cambial [Delatte 
e Villavicencio (2011)].  Além disso, em períodos de recessão eco-
nômica, os efeitos de uma depreciação sobre o aumento de preços 
podem ser menores que os efeitos de uma apreciação sobre a queda 
nos preços domésticos [Goldfajn e Werlang (2000)].  

O objetivo do presente artigo é investigar a existência de assimetria 
no repasse cambial para a inflação no Brasil, medida pelo IPCA. 
Esse índice tem sido bastante utilizado na literatura brasileira para 
o cálculo do repasse cambial, enquanto que os estudos da literatura 
internacional que focam na assimetria do repasse têm analisado o re-
passe para os preços dos importados. Este artigo diferencia-se da li-
teratura já existente ao focar especificamente no repasse assimétrico 
dos preços ao consumidor, no Brasil, buscando fornecer estimativas 
do repasse assimétrico: quanto é o repasse no caso de apreciação? E 
no caso de depreciação? Utilizando-se uma decomposição da variável 
taxa de câmbio, entre apreciações e depreciações, e uma sequência 
de modelos SVAR, verificou-se uma forte assimetria no repasse cam-
bial no Brasil, com um repasse médio para o IPCA, em 12 meses, de 
11.38% no caso de depreciação e de 2.84% no caso de apreciação.    
A assimetria do repasse é evidenciada também no longo prazo.

2.	 O repasse cambial para a inflação no Brasil

A literatura aplicada sobre repasse cambial é bastante vasta. Belaisch 
(2003) estimou um modelo VAR para o período de julho de 1999 
a dezembro de 2002 para o IPCA, IGP-DI e IPA. A especificação 
baseada em McCarthy (2000) utiliza, além da taxa de câmbio, as 
séries de índice de preços do petróleo do FMI e o índice de produção 
industrial do IBGE.1 O repasse cambial estimado para o IPCA após 
12 meses foi de 17%. O modelo estimado por Belaisch (2003) serviu 
de inspiração para um grupo de autores: Squeff (2009), Araújo e 
Modenesi (2010), Souza e Alves (2011) e Nogueira, Mori e Marçal 
(2013).  Outras especificações para a estimação do repasse cam-
bial através de modelos VAR foram utilizadas por Minella et al. 

1	 McCarthy (2000) utiliza um modelo em que a inflação em cada período t é composta de 
choques de “oferta” e de “demanda” e da taxa de câmbio no período t (e de suas defasagens).
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(2003), Nogueira (2006), Menezes e Fernandes (2012) e Fraga e 
Couto (2012).2 Esses trabalhos mensuram o repasse cambial de for-
ma simétrica.

Correa e Minella (2010) analisaram a presença de não linearidades 
na curva de Phillips através da estimação de um modelo autorregres-
sivo com limiar (threshold autorregressive – TAR) em uma especifi-
cação com IPCA, taxa de câmbio e hiato do produto. Os resultados 
indicaram que há não linearidade no repasse cambial relacionada ao 
ciclo econômico. O repasse cambial não é estatisticamente diferente 
de zero quando o hiato do produto está abaixo do limiar estimado 
em 1,89%; e, quando o hiato do produto está acima do limiar, o re-
passe cambial estimado é de 9%. Depreciações maiores que o limiar 
de 2,1% apresentaram repasse cambial estimado de 11% (após três 
meses) enquanto que depreciações menores que o limiar não apre-
sentaram um repasse significativo. Apreciações cambiais grandes ou 
pequenas não apresentaram efeitos significativos sobre os preços após 
três meses.

Carneiro et al. (2002) utilizaram especificações não lineares para 
estimar o coeficiente de repasse cambial no período de 1994 a 2001. 
Os autores estimaram uma curva de Phillips backward-looking para o 
IPCA e seus subgrupos onde os determinantes da inflação são a taxa 
de câmbio real e a taxa de desemprego. O modelo não linear com 
melhor especificação apresentou coeficiente de repasse cambial para 
o IPCA de 5,6% em 1999, 6% em 2000 e 7,7% em 2001. O modelo 
linear apresentou um coeficiente de repasse cambial de 6,3% em 12 
meses para todo período. 

3.	 Assimetria no repasse cambial

Mas o que geraria repasses cambiais assimétricos? Segundo Webber 
(1999), a literatura teórica da abordagem microeconômica oferece 
explicações para a presença de repasse cambial assimétrico para os 
preços de importação que podem ser divididas em três categorias: 
(i) restrições de mercado; elaboradas por Foster e Baldwin (1986) e 

2	 Nogueira (2007) e Tombini e Alves (2006) estimam o repasse cambial através da estimação 
de uma Curva de Phillips. 
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Knetter (1994) são os casos em que os exportadores são incapazes de 
aumentar as suas vendas frente ao aumento da demanda dos impor-
tadores decorrente de uma queda no preço dos produtos importados 
provocada por uma apreciação cambial, resultando em um repasse 
cambial de depreciações maior que de apreciações; (ii) mudanças 
na tecnologia de produção; se a firma produtora pode comprar seus 
insumos tanto domesticamente quanto importar, apreciações acarre-
tam um repasse cambial mais elevado do que depreciações, resultan-
do num repasse cambial assimétrico [ver Ware e Winter (1988)]; e 
(iii) objetivos de market share, analisado pela literatura de pricing to 
market em particular em Froot e Klemperer (1989), Marston (1990) 
e Krugman (1987). As firmas exportadoras tentarão praticar os pre-
ços mais baixos possíveis na moeda do importador, possibilitando a 
elevação das vendas e do market share. 	

Além disso, comumente acredita-se que os preços são rígidos para 
baixo de forma que as firmas são mais propícias a aumentar o seu 
mark-up do que a reduzi-lo implicando efeitos maiores resultantes de 
depreciações do que de apreciações. Desta forma, a literatura sobre 
rigidez para baixo na transmissão de preços de insumos para pro-
dutos pode justificar também a existência de assimetria no repasse 
cambial [Bussiere (2007), Peltzman (2000) e Frankel et al. (2012)].

Do ponto de vista macroeconômico, explicações para um repasse 
cambial assimétrico também podem ser encontradas. Delatte e 
Villavicencio (2012) destacam que um Banco Central com uma po-
lítica fortemente anti-inflacionária implicará o repasse assimétrico 
para o nível de preços se a reação do BC for mais forte após uma 
depreciação do que uma apreciação. Para Goldfajn e Werlang (2000), 
o repasse cambial pode ser assimétrico dependendo da taxa de cres-
cimento da economia. Em períodos de recessão econômica, o efeito 
inflacionário de uma depreciação pode ser menor do que o efeito 
deflacionário de uma apreciação cambial. 

De forma geral, o ajustamento dos preços de importação a variações 
da taxa de câmbio depende das estruturas do mercado e das estra-
tégias de fixação de preço das firmas, que irá variar de indústria 
para indústria e de país para país. A presença e a direção de assime-
trias no repasse cambial para os preços de importados podem não 
ser definíveis a priori. Em geral, indústrias produzindo produtos 
homogêneos e globalmente comercializáveis devem apresentar um 
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grau de repasse cambial mais elevado e menor possibilidade de pre-
sença de assimetria. Enquanto que indústrias nas quais os produtos 
são mais diferenciados e a estrutura de mercado é menos competi-
tiva têm uma maior possibilidade de apresentar assimetrias e não 
linearidades.

A maior parte da literatura empírica que estima o repasse cambial o 
faz em relação a preços de importados.3 Os resultados encontrados, 
em geral, indicam evidências de assimetria no repasse, embora a 
direção e a magnitude variem de país para país e com a indústria em 
questão no caso de estimações desagregadas.

A literatura utiliza diferentes metodologias na busca de evidências 
de assimetrias no repasse cambial. Embora haja a possibilidade de 
utilização de métodos de estimação não lineares, a grande maioria 
dos trabalhos utiliza algum tipo de decomposição da série da taxa de 
câmbio em apreciações e depreciações. Utilizaremos a decomposição 
para que nossos resultados possam ser diretamente comparáveis aos 
da maioria da literatura 

4.	 Um modelo VAR de repasse assimétrico para o Brasil

Em um modelo autorregressivo com defasagens distribuídas (ARDL) 
uma variável 𝑦𝑦𝑡𝑡  depende de suas próprias defasagens e de um vetor 
de variáveis X tanto contemporaneamente quanto de forma defasada:

	 . 𝑦𝑦𝑡𝑡 = ∑ 𝜙𝜙𝑗𝑗𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑗𝑗
𝑝𝑝
𝑗𝑗=1 + ∑ 𝛼𝛼𝑖𝑖𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖

𝑠𝑠
𝑖𝑖=0 + 𝑢𝑢𝑡𝑡 		                      (1)

O modelo (1) pode ser generalizado para incorporar assimetrias      
assumindo que 𝑥𝑥𝑡𝑡  tem diferentes impactos sobre 𝑦𝑦𝑡𝑡  caso seja posi-
tivo ou negativo:

	     𝑦𝑦𝑡𝑡 = ∑ 𝜙𝜙𝑗𝑗𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑗𝑗𝑝𝑝
𝑗𝑗=1 + ∑ 𝛼𝛼𝑖𝑖+𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖+𝑠𝑠

𝑖𝑖=0 + ∑ 𝛼𝛼𝑖𝑖−𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑙𝑙−𝑞𝑞
𝑙𝑙=0 + 𝑢𝑢𝑡𝑡           (2)

3	 Pollard e Coughlin (2004), Herzberg et al.(2003), Bussiere (2007), Webber (1999b),            
Wickremasinghe e Silvapulle (2004), Campa et al. (2008), Alvarez et al. (2008) estimam o            
repasse cambial para preços de importados assimétrico através de decomposições da taxa de 
câmbio.
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Um modelo de vetores autorregressivos     𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉(𝑝𝑝)  na forma reduzida 
pode ser especificado na forma:

	     𝑌𝑌𝑡𝑡 = 𝑐𝑐0 +Φ1𝑌𝑌𝑡𝑡−1 +Φ2𝑌𝑌𝑡𝑡−2 + ⋯+Φ𝑝𝑝𝑌𝑌𝑡𝑡−𝑝𝑝 + 𝑒𝑒𝑡𝑡                   (3)

Cada elemento do vetor     𝑌𝑌𝑡𝑡=(𝑦𝑦1,𝑡𝑡, … , 𝑦𝑦𝐾𝐾,𝑡𝑡)′ , é explicado em função de 
suas próprias defasagens e das defasagens de todos os outros com-
ponentes de     𝑌𝑌𝑡𝑡 . 

Modelos VAR podem ser generalizados para incorporar assime-
trias da mesma forma que suas especificações univariadas ADRL            
correspondentes. Todos, ou apenas alguns, elementos do vetor     𝑌𝑌𝑡𝑡 
podem ser decompostos em valores negativos e positivos. (Frey e 
Manera, 2007):

	 𝑌𝑌𝑡𝑡 = Φ1
+𝑌𝑌𝑡𝑡−1+ +Φ1

−𝑌𝑌𝑡𝑡−1− +⋯+Φ𝑞𝑞
+𝑌𝑌𝑡𝑡−𝑝𝑝+ +Φ𝑞𝑞

−𝑌𝑌𝑡𝑡−𝑝𝑝− + 𝑒𝑒𝑡𝑡            (4)

Em sua forma estrutural, um modelo     𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉(𝑝𝑝)  das variáveis 
𝑌𝑌𝑡𝑡 = (𝑦𝑦1, 𝑦𝑦2, 𝑦𝑦3, 𝑦𝑦4, 𝑦𝑦5)′  pode ser descrito por: 

	

[
𝑎𝑎11 ⋯ 𝑎𝑎15

⋮ ⋱ ⋮
𝑎𝑎51 ⋯ 𝑎𝑎55

] [
𝑦𝑦1,𝑡𝑡

⋮
𝑦𝑦5,𝑡𝑡

] = [
𝑣𝑣01

⋮
𝑣𝑣05

] + [
𝑏𝑏11

1 ⋯ 𝑏𝑏15
1

⋮ ⋱ ⋮
𝑏𝑏51

1 ⋯ 𝑏𝑏55
1

] [
𝑦𝑦1,𝑡𝑡−1

⋮
𝑦𝑦5,𝑡𝑡−1

] + 

… + [
𝑏𝑏11

𝑝𝑝 ⋯ 𝑏𝑏15
𝑝𝑝

⋮ ⋱ ⋮
𝑏𝑏51

𝑝𝑝 ⋯ 𝑏𝑏55
𝑝𝑝

] [
𝑦𝑦1,𝑡𝑡−𝑝𝑝

⋮
𝑦𝑦5,𝑡𝑡−𝑝𝑝

] + [
𝑏𝑏11 ⋯ 𝑏𝑏15

⋮ ⋱ ⋮
𝑏𝑏51 ⋯ 𝑏𝑏55

] [
𝑢𝑢1,𝑡𝑡

⋮
𝑢𝑢5,𝑡𝑡

] 

⟹        𝐴𝐴𝑌𝑌𝑡𝑡 = 𝑣𝑣0 + 𝐵𝐵1𝑌𝑌𝑡𝑡−1 + ⋯ + 𝐵𝐵𝑝𝑝𝑌𝑌𝑡𝑡−𝑝𝑝 + 𝐵𝐵𝑢𝑢𝑡𝑡 

	                                                       			           

                                                                                                  (5)

A matriz A estabelece os coeficientes das relações contemporâneas 
entre as variáveis     𝑌𝑌𝑡𝑡  e 𝑢𝑢𝑡𝑡  é o vetor de erros estruturais, ruído branco 
com matriz de variância-covariância 𝐸𝐸(𝑢𝑢𝑡𝑡, 𝑢𝑢𝑡𝑡′) = Σ𝑢𝑢 . Os erros estru-
turais são por definição não correlacionados de forma que a matriz 
Σ𝑢𝑢  é diagonal. Pré-multiplicando-se a forma estrutural (8) por 𝐴𝐴−1 , 
obtém-se o VAR em sua forma reduzida: 

 	 𝑌𝑌𝑡𝑡 = 𝑐𝑐0 +Φ1𝑌𝑌𝑡𝑡−1 +Φ2𝑌𝑌𝑡𝑡−2 + ⋯+Φ𝑝𝑝𝑌𝑌𝑡𝑡−𝑝𝑝 + 𝑒𝑒𝑡𝑡                       (6)

onde:	 𝑐𝑐0 = 𝐴𝐴−1𝑣𝑣0; Φ𝑖𝑖 = 𝐴𝐴−1𝐵𝐵𝑖𝑖; 𝐴𝐴𝐴𝐴𝑡𝑡 = 𝐵𝐵𝑢𝑢𝑡𝑡  
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A forma reduzida do VAR permite estimar consistentemente os 
parâmetros 𝑐𝑐0, Φ𝑖𝑖, 𝑒𝑒𝑡𝑡    por mínimos quadrados ordinários (MQO). 
Entretanto, o interesse está em analisar como o vetor     𝑌𝑌𝑡𝑡  responde aos 
choques estruturais 𝑢𝑢𝑡𝑡 . A questão é: como recuperar os elementos da 
matriz A da forma estrutural a partir dos parâmetros estimados na 
forma reduzida para que se possa reconstruir a matriz 𝐵𝐵𝑢𝑢𝑡𝑡  a partir 
de 𝐴𝐴𝐴𝐴𝑡𝑡 = 𝐵𝐵𝑢𝑢𝑡𝑡  e as matrizes  𝐵𝐵𝑖𝑖 

 

 a partir de Φ𝑖𝑖 = 𝐴𝐴−1𝐵𝐵𝑖𝑖? 

 Por construção 𝐴𝐴𝐴𝐴𝑡𝑡 = 𝐵𝐵𝑢𝑢𝑡𝑡 , portanto a variância de 𝑒𝑒𝑡𝑡  é:

𝐸𝐸(𝑒𝑒𝑡𝑡𝑒𝑒𝑡𝑡′) = 𝐴𝐴−1𝐸𝐸(𝑢𝑢𝑡𝑡𝑢𝑢𝑡𝑡′ )𝐴𝐴−1 

Σ𝑒𝑒 = 𝐴𝐴−1𝐵𝐵Σ𝑢𝑢𝐵𝐵′𝐴𝐴−1′ 

Σ𝑒𝑒  pode ser estimado consistentemente por MQO através da forma 
reduzida. O sistema de equações lineares pode então ser resolvido 
desde que o número de parâmetros desconhecidos não exceda o 
número de equações. Para tal é necessário impor restrições em de-
terminados elementos de A.

Uma forma de recuperar as inovações estruturais a partir das ino-
vações da forma reduzida é estimar um modelo estrutural (SVAR) 
impondo restrições do tipo 𝑎𝑎𝑖𝑖𝑖𝑖 = 0  à matriz A.4

[
 
 
 
 1 𝑎𝑎12 𝑎𝑎13 𝑎𝑎14 𝑎𝑎15
𝑎𝑎21 1 𝑎𝑎23 𝑎𝑎24 𝑎𝑎25
𝑎𝑎31 𝑎𝑎32 1 𝑎𝑎34 𝑎𝑎35
𝑎𝑎41 𝑎𝑎42 𝑎𝑎43 1 𝑎𝑎45
𝑎𝑎51 𝑎𝑎52 𝑎𝑎53 𝑎𝑎54 1 ]

 
 
 
 

[
 
 
 
 
𝑒𝑒𝑌𝑌1
𝑒𝑒𝑌𝑌2
𝑒𝑒𝑌𝑌3
𝑒𝑒𝑌𝑌4
𝑒𝑒𝑌𝑌5]

 
 
 
 
=

[
 
 
 
 𝑏𝑏11 0 0 0 0

0 𝑏𝑏22 0 0 0
0 0 𝑏𝑏33 0 0
0 0 0 𝑏𝑏44 0
0 0 0 0 𝑏𝑏55]

 
 
 
 

[
 
 
 
 
𝑢𝑢𝑌𝑌1
𝑢𝑢𝑌𝑌2
𝑢𝑢𝑌𝑌3
𝑢𝑢𝑌𝑌4
𝑢𝑢𝑌𝑌5]

 
 
 
 
 

 
A imposição de diferentes restrições irá resultar em diferentes fun-
ções de impulso-resposta dependendo da magnitude da correlação 
entre os erros da forma reduzida e . Apenas se todas as correlações 
entre os erros forem zero as funções de impulso-resposta serão as 
mesmas independente das restrições impostas. Empiricamente, uma 
4	 A matriz Σe, simétrica, possui K(K+1)/2 parâmetros estimáveis. Temos então um máximo 

de  K(K+1) parâmetros identificáveis nas matrizes A e B, ambas de dimensão (KxK). Res-
trições conjuntas em A e B irão garantir  K(K+1)/2 parâmetros identificados, satisfazendo a 
condição de ordem para identificação exata. A condição de ordem é necessária, porém pode 
não ser suficiente se a condições de posto não forem satisfeitas. Rubio-Ramirez et al. (2010) 
discute essas condições.	
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“regra de bolso” para saber se modificações nas restrições serão re-
levantes é verificar as correlações entre os erros da forma reduzida       
(𝜌𝜌𝑖𝑖𝑖𝑖 ). Caso |𝜌𝜌𝑖𝑖𝑖𝑖| > 0,2  então as modificações na restrição 𝑎𝑎𝑖𝑖𝑖𝑖  corres-
pondente resultarão em variações importantes na função de impulso 
resposta [Enders, (2008)].

As variáveis de assimetria, 𝑦𝑦𝑡𝑡+  e𝑦𝑦𝑡𝑡−  , podem ser construídas de duas 
formas: por variações cumulativas ou período a período.5 No método 
período a período, utiliza-se uma dummy para representar variações 
positivas ou negativas de 𝑦𝑦  em relação apenas ao período anterior:

{𝑃𝑃𝑡𝑡 = 1 𝑠𝑠𝑠𝑠 Δ𝑦𝑦𝑡𝑡 ≥ 0 
0, 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐á𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟          e       {𝑁𝑁𝑡𝑡 = 1 𝑠𝑠𝑠𝑠 Δ𝑦𝑦𝑡𝑡 < 0 

0, 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐á𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟  

 
				  

De forma que  𝑦𝑦𝑡𝑡+ = 𝑃𝑃𝑡𝑡. 𝑦𝑦𝑡𝑡   e  𝑦𝑦𝑡𝑡− = 𝑁𝑁𝑡𝑡. 𝑦𝑦𝑡𝑡 .

No caso das variações cumulativas, baseado na metodologia de 
Schorderet (2004) e Granger e Yoon (2002), em que uma série tem-
poral qualquer pode ser escrita como a soma 𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑦𝑦0 + 𝑦𝑦𝑡𝑡+ + 𝑦𝑦𝑡𝑡− , a 
variável é decomposta de forma cumulativa de acordo com: 
		

𝑦𝑦𝑡𝑡+ = ∑ 𝜃𝜃𝑖𝑖(𝛥𝛥𝑦𝑦𝑖𝑖)𝑡𝑡
𝑖𝑖=1  ; { 𝜃𝜃𝑖𝑖 = 1 𝑠𝑠𝑠𝑠 𝛥𝛥𝑦𝑦𝑖𝑖 ≥ 0,  

0,  𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐á𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟.  
 

𝑦𝑦𝑡𝑡− = ∑ 𝜃𝜃𝑖𝑖∗(𝛥𝛥𝑦𝑦𝑖𝑖)𝑡𝑡
𝑖𝑖=1  ; { 𝜃𝜃𝑖𝑖∗ = 1 𝑠𝑠𝑠𝑠 𝛥𝛥𝑦𝑦𝑖𝑖 < 0,  

0,  𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐 𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐𝑐á𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟.  
 

 
De forma que seu valor positivo (negativo) em qualquer instante 𝑡𝑡 
seja igual ao seu valor inicial mais a soma de todas as suas variações 
positivas (negativas) até 𝑡𝑡 .

Finalmente, o cálculo do repasse cambial pode ser realizado a par-
tir das funções de impulso resposta estimadas pelo modelo VAR. 
Conforme sugerido por McCarthy (2000) e estimado para o Brasil 

5	 Período a período: Knetter (1994), Gil-Pareja (2000), Herzberg et al. (2003), Pollard e 
Coughlin (2004), Bussiere (2007), Khundrakpam (2007), Mihaljek e Klau (2008), Przystu-
pa e Wróbel (2011).

	 Variações cumulativas: Webber (1999), Wickremasinghe e Silvapulle (2004), Karoro et al. 
(2009), Delatte e López-Villavicencio (2011).
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por Belaisch (2003), Squeff (2009), Araújo e Modenesi (2010) e 
Souza e Alves (2011), o cálculo do repasse será dado por:

	 𝑅𝑅𝑅𝑅𝑡𝑡,𝑡𝑡+𝑗𝑗 = (
ΣΔ𝑃𝑃𝑡𝑡,𝑡𝑡+𝑗𝑗
ΣΔ𝐸𝐸𝑡𝑡,𝑡𝑡+𝑗𝑗

) . 100  	                                             (7)

onde P é o índice de preços e E a taxa de câmbio.

O repasse cambial é calculado após um choque no câmbio no modelo 
SVAR, dividindo-se a variação acumulada de IPCA (após j meses) 
pela variação acumulada do câmbio (após j meses). No modelo com 
assimetrias, o choque é implementado nas variáveis do câmbio de-
composto (em apreciações ou depreciações) e o cálculo do repasse é 
feito da mesma forma, isto é, dividindo-se a variação acumulada de 
IPCA pela soma das variações do câmbio decomposto. Para que os 
resultados representem um percentual, multiplica-se por 100.  

5.	 Repasse cambial no Brasil: evidências empíricas

5.1 Base de dados

A análise compreende o período de janeiro de 1999 a novembro de 
2013. A escolha do ano de 1999 para o início da análise se deve em 
razão da mudança do regime cambial e flexibilização da taxa de 
câmbio.6 

Para a estimação do modelo foram utilizadas as seguintes variáveis: 

i) IPCA: o índice de preços ao consumidor amplo (IPCA), do 
Instituto Brasileiro de Geografia e Estatística (IBGE) por ser 
este o índice utilizado pelo BCB para balizar o regime de metas 
de inflação; 

ii) IND: o índice da produção física (quantum) da indústria geral 
dessazonalizado calculado pelo IBGE de acordo com a Pesquisa 
Industrial Mensal (PIM-PF) utilizado como proxy para a deman-
da agregada; 

6	 A estimação pressupõe que os aspectos microeconômicos determinantes do repasse cambial 
e assimetria não se alteraram no período.
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iii) COMM: o índice de preços das commodities, calculado pelo 
Instituto de Pesquisa Econômica Aplicada (IPEA) utilizado como 
proxy para condições da oferta agregada; 

iv) PET: cotação internacional do petróleo, em dólares, fornecida 
pelo Fundo Monetário Internacional (FMI) e;

v) CAMBIO: a taxa de câmbio real/dólar, compra, média mensal 
fornecida pelo BCB.

A escolha do índice de produção industrial como proxy para a de-
manda agregada se deu devido a não disponibilidade de uma série 
mensal adequada para a atividade econômica como um todo. Embora 
o uso da produção física industrial seja usual na literatura, cabe res-
saltar que esse indicador possui limitações por representar apenas 
cerca de 30% do Produto Interno Bruto (PIB).

O índice de commodities do IPEA é calculado a partir da base de 
dados do Fundo Monetário Internacional (FMI), que apresenta pre-
ços em dólares para diversos produtos e ponderados de acordo como 
Índice de Preços ao Produtor Amplo (IPA-BR) da Fundação Getúlio 
Vargas (FGV), sendo construídos cinco subgrupos: i) grãos, oleagi-
nosas e frutas; ii) carnes; iii) minerais iv) petróleo e derivados e v) 
matérias primas. (Nonnemberg e Lameiras, 2005).

O índice de preços das commodities e a cotação internacional do pe-
tróleo podem representar condições internacionais, como choques de 
oferta ou de demanda. Uma elevação no preço das commodities, por 
exemplo, pode ser interpretada como representativa de um choque 
de oferta acarretando em pressões inflacionárias [Araújo e Modenesi 
(2010)]. Ademais – face à elevada participação das commodities (in-
clusive petróleo) na pauta de exportação do Brasil –, uma elevação 
do preço das commodities (dado o câmbio) pode implicar maior 
rentabilidade para o exportador, representando um choque positivo 
de demanda. Ou seja, as variáveis externas estão captando choques 
de oferta (via custos) e choques de demanda (via efeito rentabilida-
de dos setores exportadores de commodities). Em ambos os casos, 
espera-se que um aumento do preço das commodities gere pressões 
inflacionárias (pelo lado da oferta ou da demanda). O índice de 
commodities, entretanto, só foi construído pelo IPEA até 2012.05. 
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Assim, utilizamos também a cotação internacional do petróleo (PET) 
nas estimações.7

As duas séries (COMM e PET) têm comportamento bastante similar 
conforme pode ser visto na Figura 1 abaixo. Todas as séries possuem 
periodicidade mensal e foram utilizadas em logaritmos nas estima-
ções. A variável CAMBIO foi decomposta pelos métodos período a 
período e de variações cumulativas descritos na seção 3.

Pela decomposição através do método de variações cumulativas fo-
ram construídas as variáveis das variações negativas acumuladas do 
câmbio SNE e das variações positivas acumuladas do câmbio SPE 
(Figura 2). A decomposição pelo método período a período equivale 
à primeira diferença da decomposição por variações cumulativas e foi 
denotada da forma DSNE e DSPE. Dada a definição da variável câm-
bio como a taxa Real/Dólar, as variações positivas (DSPE) indicam 
depreciações enquanto as negativas (DSNE), apreciações do câmbio.
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Figura 1 - IPCA, IND, COMM e PET e CAMBIO

Fonte: Elaboração própria com base nos dados do IBGE, BCB e IPEA.

7	 O índice de commodities do IPEA é calculado a partir da base de dados do Fundo Mone-
tário Internacional (FMI), sendo que o índice do IPEA utiliza a ponderação dos subgrupos 
do Índice de Preços ao Produtor Amplo (IPA-BR) da Fundação Getúlio Vargas (FGV) para 
construir a série COMM; nas séries internacionais, a ponderação é de acordo com a produção 
mundial de commodities. Ao utilizar a ponderação do IPA-BR, acreditamos que o índice do 
IPEA seja mais adequado ao estudo do repasse cambial no Brasil.  
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Figura 2 - Decomposição do câmbio, período a período (DSNE e DSPE), e va-
riações cumulativas (SNE e SPE)

Fonte: Elaboração própria.

5.2.  A ordem de integração das séries e a estratégia empírica

Antes de realizar as estimações, deve-se testar para presença de 
raiz unitária e definição da ordem de integração das séries. Foram 
utilizados três testes de raiz unitária: o teste de Dickey-Fuller 
Aumentado (ADF), o teste de Zivot e Andrews (1992), e o teste 
de Lee e Strazicich (2003).  O teste ADF é amplamente utiliza-
do para testar a estacionariedade das séries; no entanto, a presença 
de quebras estruturais faz com que séries estacionárias se pareçam 
ainda mais com séries random walk com drift de modo que o teste 
ADF dificilmente rejeita a hipótese nula neste caso.  Para permitir 
a possibilidade de quebra estrutural nas séries foi realizado o teste 
de Zivot e Andrews, que identifica uma potencial quebra estrutural 
endogenamente. A quebra é selecionada onde a estatística de teste 
é menor e consequentemente onde a evidência é menos favorável à 
hipótese nula de presença de raiz unitária.

Uma crítica relevante ao teste de Zivot e Andrews é que a hipótese 
nula não apresenta quebra estrutural; sendo assim, a rejeição da hi-
pótese nula não significa a rejeição de raiz unitária, mas sim de “raiz 
unitária sem quebra estrutural”.  Dessa forma, utilizou-se também 
o teste de Lee e Strazicich, que comporta quebra estrutural na hipó-
tese nula e a existência de duas quebras estruturais na série.  Um re-
sumo das hipóteses nulas testadas é apresentado na Tabela 1 abaixo:
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Tabela 1 - Hipóteses nulas dos testes de raiz unitária

Teste H0 H1

ADF Random Walk (RW) Estacionária

ADF Random Walk com drift Estacionária

ADF Random Walk com tendência Estacionária

Zivot e Andrews (A) RW com deslocamento (sem quebra)
Estacionária, tendência, com uma            
quebra no intercepto

Zivot e Andrews (B) RW com deslocamento (sem quebra)
Estacionária, tendência com uma quebra 
na inclinação

Zivot e Andrews (C) RW com deslocamento (sem quebra)
Estacionária, tendência com uma quebra 
no intercepto e na inclinação

Lee-Strazicich (A) RW com quebra no nível Estacionária com quebra no nível

Lee-Strazicich (C) RW com quebra no nível e na tendência
Estacionária com quebra no nível e na 
tendência

Os resultados dos testes de raiz unitária apresentados na Tabela 2 
indicam que podemos considerar as variáveis CAMBIO, PET e IND 
variáveis I(1) e a variável COMM como estacionária I(0).8  A variável 
IPCA apresentou resultados ambíguos. Embora os testes de Zivot e 
Andrews (A e C) indiquem a rejeição da hipótese nula (1%) a favor 
da hipótese de série estacionária com uma quebra estrutural em se-
tembro de 2002, os testes de Lee e Strazicich com uma quebra não 
indicaram a rejeição da hipótese nula de raiz unitária, sugerindo que 
devemos tratar a série como I(1).

O teste de Lee e Strazicich com duas quebras (modelo C) rejeitou a 
hipótese nula de raiz unitária a 10%, embora uma das dummies de 
quebra não seja estatisticamente significativa a 10%.  Optamos então 
por considerar a variável IPCA como sendo I(1). Uma série quase-in-
tegrada (como pode ser o caso do IPCA) pode gerar regressões espú-
rias, podendo ser utilizadas em estimação de vetores cointegrantes 
[Hjalmarsson e Österholm (2007) e (2010); Beeechey, Hjalmarsson 
e Österholm (2009)]. 

8	 Os testes de raiz unitária foram aplicados às primeiras diferenças das variáveis que foram 
consideradas com raiz unitária. Todas se mostraram estacionárias, indicando assim que as 
séries são integradas de primeira ordem.
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Tabela 2 - Resultados dos testes de raiz unitária

Teste IPCA IND COMM PET CAMBIO

ADF 4,92 1,32 1,3 1 -0,11

ADF -1.73* -1.65* -1,08 -1.79* -2.04**

ADF -1,73 -2.73* -3.90*** -3.27*** -2,38

Zivot-Andrews (A)
-6.09*** -4,07 -4.65* -4,47 -3,27

set/02 set/08 jul/08 jul/08 mar/05

Zivot-Andrews (B)
-3,83 -3,61 -4.17* -3,62 -2,72

jan/03 ago/07 out/01 set/07 jun/11

Zivot-Andrews (C)
-7.46*** -4,23 -4,74 -4,37 -2,94

set/02 set/08 jul/08 jul/08 mai/04

Lee-Strazicich (A)  -1,52 -3,12 -4.08** -3,13 -1,54

 (1 quebra) jun 2003 (0.59) ago 2003 (0.07) jun 2009 (0.00) jul 2008 (0.19) nov 2002 (0.18)

Lee-Strazicich (C)  -3,26 -3,66 -4.23* -3,38 -3,08

 (1 quebra) jun 2003 (0.32) out 2008 (0.00) dez 2003 (0.63) jun 2009 (0.07) mar 2005 (0.20)

jun 2003 (0.02) out 2008 (0.60) dez 2003 (0.10) jun 2009 (0.10) mar 2005 (0.00)

Lee-Strazicich (A)   -1,68 -3,41 -4.40** -3,3 -1,67

(2 quebras) jun 2003 (0.57) out 2008 (0.00 ) nov 2000 (0.03) set 2004 (0.12) jan 2003 (0.04)

jun 2005 (0.64) dez 2011 (0.20) jun 2009 (0.00) jul 2008 (0.20) set 2011 (0.34)

Lee-Strazicich (C)  -5.54* -5,04 -4,94 -4,13 -4,27

 (2 quebras) out 2002 (0.00) out 2008 (0.00) abr 2003 (0.85) fev 2001 (0.30) jan 2003 (0.00)

out 2002 (0.00) out 2008 (0.03) abr 2003 (0.00) fev 2001 (0.00) jan 2003 (0.00)

set 2006 (0.44) mar 2010 (0.86) out 2008 (0.09) mai 2005 (0.10) out 2011 ( 0.79 )

set 2006 (0.00) mar 2010 (0.17) out 2008 (0.13) mai 2005 (0.09) out 2011 ( 0.00 )

Nota: Número de defasagens selecionado pelo critério de Schwarz; p-valores das dummies de 
quebra, nível ou tendência, entre parênteses; asteriscos (*), (**), e (***) indicam rejeição de 
H0 a 10% (*), 5% (**) e 1%, respectivamente.  Valores críticos disponíveis em Zivot e Andrews 
(1992), Lee e Strazicich (2003). 

Ou seja, trataremos as variáveis IPCA, CÂMBIO, PET e IND como 
I(1) e a variável COMM como I(0). As séries SNE e SPE são I(1) 
por construção e suas primeiras-diferenças, DSNE e DSPE, são I(0). 
Com esses resultados, a estratégia empírica consistirá na estimati-
va de sistemas VAR estruturais em primeira diferença, utilizando 
choques à variável Câmbio (variável “cheia” ou decomposta) para o 
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cálculo do repasse. Chamaremos os modelos estimados com a va-
riável câmbio “cheia” de modelos “Simétricos” e os estimados com 
a variável câmbio decomposta entre apreciações e depreciações de 
modelos “Assimétricos”.9

Ou seja, estimaremos sistemas VAR considerando o câmbio, o nível 
de atividade econômica, condições internacionais (índice de preço 
das commodities ou a cotação do petróleo) e preços domésticos.10

5.3.  Estimação de sistemas VAR

O primeiro passo na estimação de um modelo VAR é a estimação 
da forma reduzida do modelo conforme apresentado na seção 3. O 
modelo deve atender a condição de estabilidade de que todos os 
autovalores do polinômio característico estejam dentro do círculo 
unitário, além de apresentar resíduos “bem comportados” que não 
apresentem autocorrelação ou heterocedasticidade.

Os modelos abaixo foram estimados com as variáveis I(1) em pri-
meira diferença (denotadas por D_nome da variável) e com 2 defa-
sagens. Os testes de autocorrelação serial de Breusch-Godfrey e o de 
Portmanteau não rejeitaram a hipótese nula de ausência de autocor-
relação serial a 10% e o sistema VAR é estável (todos os autovalores 
dentro do círculo unitário).

As matrizes de referência para a imposição de restrições para iden-
tificação do modelo e cálculo das funções de impulso resposta são 
as seguintes:

9	 A ordem de integração das séries também abre a possibilidade de explorarmos um modelo 
de correção de erros (ECM) e estimarmos o repasse cambial de longo prazo. Esse cálculo não 
é, no entanto, diretamente comparável ao obtido via resposta a impulso no contexto de um 
modelo VAR. Para garantirmos a comparabilidade dos resultados, optamos por não explorar 
possíveis relações de longo prazo entre as variáveis no contexto do ECM.  

10	A taxa de juros doméstica pode afetar o repasse cambial, primordialmente via seus efeitos 
sobre a atividade econômica. No caso de uma depreciação, por exemplo, a capacidade de 
repasse é menor num contexto de retração da atividade econômica. Mishkin (2008) ar-
gumenta que se a política monetária é suficientemente reativa à inflação, os efeitos de um 
choque cambial sobre os preços domésticos podem ser reduzidos, já que serão parcialmen-
te absorvidos pela resposta da atividade econômica à política monetária. Empiricamente, 
a literatura tem captado os efeitos das variações na taxa de juros sobre o repasse de forma 
indireta, através dos efeitos sobre o nível de atividade econômica e sobre as taxas de inflação, 
efetiva e esperada. Adotamos a mesma abordagem apresentada pela maior parte dos estudos 
empíricos de não incluir juros como uma variável nos sistemas VAR.  
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Para o modelo simétrico com quatro variáveis: 

[
1 𝑠𝑠12 𝑠𝑠13 𝑠𝑠14
𝑠𝑠21 1 𝑠𝑠23 𝑠𝑠24
𝑠𝑠31 𝑠𝑠32 1 𝑠𝑠34
𝑠𝑠41 𝑠𝑠42 𝑠𝑠43 1

] [
𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑒𝑒𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶/𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

] = [
𝑏𝑏11 0 0 0
0 𝑏𝑏22 0 0
0 0 𝑏𝑏33 0
0 0 0 𝑏𝑏44

] [
𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑢𝑢𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶/𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

] 

 
Para o modelo assimétrico com cinco variáveis:

 [
 
 
 
 1 𝑎𝑎12 𝑎𝑎13 𝑎𝑎14 𝑎𝑎15
𝑎𝑎21 1 𝑎𝑎23 𝑎𝑎24 𝑎𝑎25
𝑎𝑎31 𝑎𝑎32 1 𝑎𝑎34 𝑎𝑎35
𝑎𝑎41 𝑎𝑎42 𝑎𝑎43 1 𝑎𝑎45
𝑎𝑎51 𝑎𝑎52 𝑎𝑎53 𝑎𝑎54 1 ]

 
 
 
 

[
 
 
 
 

𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

𝑒𝑒𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶/𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑒𝑒𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷 ]

 
 
 
 
=

[
 
 
 
 𝑏𝑏11 0 0 0 0

0 𝑏𝑏22 0 0 0
0 0 𝑏𝑏33 0 0
0 0 0 𝑏𝑏44 0
0 0 0 0 𝑏𝑏55]

 
 
 
 

[
 
 
 
 

𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷

𝑢𝑢𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶/𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷
𝑢𝑢𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷 ]

 
 
 
 
 

 

Como indicado anteriormente, os coeficientes das matrizes A (do 
modelo assimétrico) e S (do modelo simétrico) determinam as re-
lações contemporâneas entre as variáveis. O coeficiente 𝑎𝑎𝑖𝑖𝑖𝑖 

 
 ou 𝑠𝑠𝑖𝑖𝑖𝑖  

indica o efeito da variável 𝑗𝑗  sobre a variável 𝑖𝑖  em 𝑡𝑡 . As variáveis 
são ordenadas conforme os vetores e e u, isto é, no modelo simé-
trico [1=DCAMBIO,2=COMM ou DPET,3=DIND,4=DIPCA] 
e no modelo assimétrico [1=DSNE,2=DSPE,3=COMM ou 
DPET,4=DIND,5=DIPCA]. Desta forma, o coeficiente 𝑎𝑎41  por 
exemplo, é o efeito de 𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝑡𝑡  sobre 𝐷𝐷𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼𝑡𝑡  (ou de uma apreciação 
sobre a produção industrial).

Primeiramente, os modelos foram estimados utilizando a variável 
internacional COMM.  Como indicado, erros da forma reduzida com 
correlações superiores a |0,2| sugerem um caminho para a escolha 
das restrições de identificação.  Uma vez estabelecidas as correlações 
relevantes, restrições temporais na relação entre as variáveis são im-
postas, de tal forma que a inflação é afetada contemporaneamente 
pelo câmbio, commodities e produção industrial. Além disso, assu-
mimos que as variáveis externas afetam contemporaneamente as va-
riáveis domésticas, com variações no câmbio (apreciação ou deprecia-
ção) e nas commodities afetando a produção industrial doméstica. O 
modelo simétrico na forma reduzida apresentou dois pares de erros 
com correlação superiores a |0,2|, DCAMBIO e COMM ; COMM 
e DIND. Dois modelos de SVAR simétricos foram então estimados:

SIMÉTRICO A1 estimando as relações contemporâneas: s12 e s32  
(commodities afetam contemporaneamente a variação cambial e 
a variação no nível de atividade);
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SIMÉTRICO B1 estimando as relações contemporâneas: s21 e s32  
(a variação cambial afeta contemporaneamente commodities e 
commodities afetam contemporaneamente a variação do nível de 
atividade).  O repasse cambial médio estimado foi de 7.15% para 
o modelo A1 e de 6.44% para o modelo B1.

Para o repasse assimétrico, estimaram-se dois modelos, novamente 
seguindo as correlações relevantes: 

ASSIMÉTRICO A1 estimando as relações contemporâneas  23, 
43, 41, 51 (commodities afetam contemporaneamente as apre-
ciações do câmbio e variações do nível de atividade e apreciações 
do câmbio afetam contemporaneamente variações do nível de 
atividade e a inflação) e;

ASSIMÉTRICO B1 estimando as relações contemporâneas:  51, 
41, 32, 43 (apreciações do câmbio afetam contemporaneamen-
te variações no nível de atividade e a inflação e depreciações 
da taxa de câmbio afetam contemporaneamente commodities e 
commodities afetam contemporaneamente variações no nível de 
atividades).

Os coeficientes estimados são estatisticamente significativos a 1%. 
Em ambos os modelos, os repasses no caso de depreciação são bas-
tante superiores aos repasses no caso de apreciação do câmbio, após 
12 meses (Tabelas 3 e 4).  

Tabela 3 - Repasse cambial – modelo com COMM, período 1999.01 a 2012.05

Meses
Modelo 

SIMÉTRICO A1
Modelo 

SIMÉTRICO B1

Modelo                   
ASSIMÉTRICO A1

Modelo                    
ASSIMÉTRICO B1

Depreciação Apreciação Depreciação Apreciação

1 0,00% 0,00% 0,00% -2,98% 0,00% -2,98%
2 1,99% 1,62% 2,57% -2,92% 2,00% -2,92%
3 4,08% 3,37% 4,49% -1,17% 3,56% -1,17%
4 5,54% 4,58% 5,64% 0,52% 4,46% 0,52%
5 6,34% 5,25% 6,29% 1,68% 5,01% 1,68%
6 6,69% 5,58% 6,66% 2,35% 5,37% 2,35%
7 6,82% 5,76% 6,89% 2,65% 5,64% 2,65%
8 6,88% 5,88% 7,04% 2,72% 5,88% 2,72%
9 6,92% 6,00% 7,18% 2,69% 6,12% 2,69%
10 6,98% 6,14% 7,34% 2,60% 6,37% 2,60%
11 7,06% 6,29% 7,52% 2,52% 6,64% 2,52%

12 7,15% 6,44% 7,72% 2,46% 6,92% 2,46%
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A fim de se verificar se os resultados se mantêm, reestimamos os 
modelos com a variável DPET (em substituição à COMM).  As mes-
mas hipóteses sobre as relações contemporâneas entre as variáveis 
foram mantidas para identificação dos modelos, com exceção do mo-
delo ASSIMÉTRICO A2 que, a fim de atender o critério de estimar 
relações contemporâneas cujo par de variáveis apresentou erros com 
correlação superior a |0,2| na estimação da forma reduzida, estimou 
as relações contemporâneas 32 e 42  (depreciações da taxa de câmbio 
afetam contemporaneamente as commodities e variações do nível 
de atividade). Verifica-se que o repasse médio se reduziu um pouco, 
para 6.4% e 5.36%, mas a forte assimetria no repasse de apreciações 
e depreciações se manteve. 

Tabela 4 - Repasse cambial – modelo com DPET, período 1999.01 a 2013.11

Meses Modelo 
SIMÉTRICO A2

 Modelo   
SIMÉTRICO B2

Modelo                                    
ASSIMÉTRICO A2

Modelo                                     
ASSIMÉTRICO B2

Depreciação Apreciação Depreciação Apreciação

1 0,00% 0,00% 0,00% -2,86% 0,00% -2,86%
2 1,66% 1,47% 1,94% -2,77% 1,65% -2,77%
3 3,59% 3,14% 3,91% -1,27% 3,29% -1,27%
4 4,98% 4,30% 5,11% 0,11% 4,25% 0,11%
5 5,78% 4,94% 5,81% 1,01% 4,79% 1,01%
6 6,17% 5,23% 6,16% 1,57% 5,04% 1,57%
7 6,33% 5,34% 6,30% 1,91% 5,12% 1,91%
8 6,39% 5,37% 6,33% 2,09% 5,12% 2,09%
9 6,40% 5,37% 6,31% 2,17% 5,09% 2,17%
10 6,40% 5,37% 6,28% 2,21% 5,06% 2,21%
11 6,40% 5,37% 6,25% 2,22% 5,03% 2,22%
12 6,40% 5,36% 6,23% 2,22% 5,01% 2,22%

Como a divulgação da variável COMM (índice de preços das com-
modities) pelo IPEA foi descontinuada a partir de junho de 2012, 
utilizamos também a cotação internacional do petróleo, disponível 
durante todo o período analisado, para as estimações.   Assim, a dife-
rença entre os resultados das Tabelas 2 e 3 poderia refletir os efeitos 
do comportamento das variáveis nos meses finais de 2012 e de 2013, 
não considerados nas estimativas apresentadas na Tabela 2.  A fim de 
tornar os resultados diretamente comparáveis em termos do período 
analisado, estimamos o modelo com a variável DPET para o período 
1999 a maio de 2012, último mês em que a variável COMM foi di-
vulgada.11 Os resultados encontram-se na Tabela 5. 

11	As mesmas hipóteses sobre as relações contemporâneas entre as variáveis foram mantidas 
para identificação dos modelos.
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Tabela 5 - Repasse cambial – modelo com DPET, período 1999.01 a 2012.05

Meses
Modelo                   

SIMÉTRICO A3
Modelo                       

SIMÉTRICO B3

Modelo                                   
ASSIMÉTRICO A3

Modelo                                   
ASSIMÉTRICO B3

Depreciação Apreciação Depreciação Apreciação
1 0,00% 0,00% 0,00% -2,97% 0,00% -2,97%
2 1,88% 1,68% 2,38% -2,97% 2,08% -2,97%

3 3,95% 3,48% 4,46% -1,33% 3,86% -1,33%
4 5,42% 4,73% 5,72% 0,17% 4,88% 0,17%
5 6,28% 5,42% 6,44% 1,14% 5,43% 1,14%
6 6,70% 5,74% 6,81% 1,75% 5,69% 1,75%
7 6,89% 5,86% 6,95% 2,11% 5,77% 2,11%
8 6,95% 5,90% 6,98% 2,30% 5,77% 2,30%
9 6,97% 5,90% 6,95% 2,38% 5,73% 2,38%

10 6,98% 5,90% 6,91% 2,42% 5,69% 2,42%
11 6,98% 5,90% 6,88% 2,43% 5,65% 2,43%
12 6,98% 5,90% 6,85% 2,43% 5,63% 2,43%

Comparando-se os resultados das Tabelas 3 e 5, verifica-se que os 
resultados são similares, com a continuidade do comportamento as-
simétrico do repasse.

Finalmente, embora os testes de raiz unitária não tenham indicado 
uma quebra estrutural específica para o ano de 2008, os efeitos da 
crise financeira americana de 2008 podem ser observados na análise 
gráfica das séries de produção industrial, commodities e câmbio, 
apresentada anteriormente na Figura 1. Dada a possibilidade de que-
bra estrutural no segundo semestre de 2008, optamos por dividir a 
amostra em dois subperíodos, pré e pós crise. Os resultados obti-
dos para o primeiro subperíodo (1999.01-2008.06), com as variáveis 
COMM e DPET são apresentados nas Tabelas 6 e 7, respectivamen-
te.12 Os modelos simétricos consideram a relação contemporânea 𝑠42 
(commodities afetam contemporaneamente a inflação). Os modelos 
assimétricos consideram a relação contemporânea: 𝑎53 (commodities 
afetam contemporaneamente a inflação). Todos os coeficientes da 
matriz A estimados em todos os modelos SVAR foram estatistica-
mente significativos a 10%.13

12	O limitado número de observações para o segundo subperíodo não possibilitou a estimação 
do VAR na especificação requerida para comparação, cinco variáveis e duas defasagens.  

13	Além dos modelos apresentados acima, escolhidos como os mais adequados pelos critérios 
mencionados,  dezenas de outros conjuntos de restrições foram impostas às matrizes A e S, 
a fim de se verificar a robustez dos resultados. As diversas estimativas apresentam, consis-
tentemente, a mesma característica: o repasse cambial de uma depreciação após 12 meses 
possui uma magnitude maior que o repasse cambial de uma apreciação após 12 meses.  
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Tabela 6 - Repasse cambial – modelo com a variável COMM , subperíodo 
1999.01 a 2008.06

Meses
Modelo SIMÉTRICO 

SUB1_A1
Modelo ASSIMÉTRICO SUB1_A1

Depreciação Apreciação

1 0,00% 0,00% 0,00%
2 2,78% 5,12% -0,23%

3 6,11% 11,22% 1,10%
4 9,20% 18,14% 2,36%

5 11,15% 25,04% 3,43%
6 11,86% 29,90% 4,04%

7 11,91% 32,37% 4,36%

8 11,74% 33,03% 4,46%
9 11,57% 32,83% 4,47%

10 11,46% 32,38% 4,44%
11 11,41% 31,97% 4,41%
12 11,40% 31,67% 4,38%

Tabela 7 - Repasse cambial – modelo com a variável DPET , subperíodo 1999.01 
a 2008.06

Meses
Modelo SIMÉTRICO 

SUB1_A2
Modelo ASSIMÉTRICO SUB1_A2

Depreciação Apreciação

1 0,00% 0,00% -0,67%

2 2,60% 4,67% -0,64%

3 5,53% 8,30% 1,03%

4 8,07% 11,94% 2,37%

5 9,73% 14,67% 3,26%

6 10,56% 16,75% 3,66%

7 10,93% 18,16% 3,89%

8 11,11% 19,16% 3,99%

9 11,22% 19,85% 4,05%

10 11,27% 20,34% 4,09%

11 11,28% 20,70% 4,12%

12 11,28% 20,97% 4,14%

Utilizando a subamostra, os resultados para o período pré-crise 
apresentam um repasse cambial mais elevado se comparado aos re-
sultados obtidos com a amostra completa, que inclui os anos pré e 
pós-crise de 2008. 
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Os resultados da subamostra de janeiro de 1999 a junho de 2008 
apresentam também forte assimetria no repasse cambial com os re-
passes no caso de depreciação, sendo bastante superiores aos repasses 
no caso de apreciação do câmbio, após 12 meses.

A Tabela 8 abaixo reúne as estimativas de repasse (12 meses) 
apresentadas e calcula a média simples dos resultados:

Tabela 8 - Repasse cambial - Estimativas obtidas

Simétrico Depreciação Apreciação

7,15% 7,72% 2,46%

6,40% 6,23% 2,22%

6,98% 6,85% 2,43%

6,44% 6,92% 2,46%

5,36% 5,01% 2,22%

5,90% 5,63% 2,43%

11,40% 31,67% 4,38%

11,28% 20,97% 4,14%

Média 7,61% 11,38% 2,84%

5.4.  Cointegração

Na subseção anterior o modelo VAR foi estimado em primeira di-
ferença devido à presença de raiz unitária nas séries. Uma solução 
alternativa se apresenta caso as variáveis I(1) de     𝑌𝑌𝑡𝑡  sejam cointegra-
das. Nosso objetivo nesta seção é verificar se o principal resultado 
obtido, qual seja, a existência de repasse cambial assimétrico para 
o caso brasileiro, é robusto a uma especificação alternativa, caso as 
variáveis sejam cointegradas. 

Segundo o teorema da representação de Granger [Granger (1981), 
Engle e Granger (1987)], um vetor de variáveis I(1) cointegrado ad-
mite uma representação na forma de um modelo de correção de 
erros (ECM) sendo possível estimar o vetor cointegrante (1,−) que 
permite captar as relações de longo-prazo:

. Δ𝑦𝑦𝑡𝑡 = ∑ 𝛽𝛽𝑗𝑗Δ𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑗𝑗
𝑝𝑝
𝑗𝑗=1 + ∑ 𝜙𝜙𝑗𝑗Δ𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖

𝑞𝑞
𝑖𝑖=0 + 𝜆𝜆(𝑦𝑦𝑡𝑡−1 − 𝜃𝜃𝑥𝑥𝑡𝑡−1) + 𝑢𝑢𝑡𝑡            (8)
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Este modelo também aceita a incorporação de assimetria, de acordo 
com Shin et al. (2014):14

	
. Δ𝑦𝑦𝑡𝑡 = ∑ 𝛽𝛽𝑗𝑗Δ𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑗𝑗

𝑝𝑝
𝑗𝑗=1 + ∑ 𝛼𝛼𝑖𝑖

+Δ𝑥𝑥𝑡𝑡−𝑖𝑖
+𝑝𝑝

𝑖𝑖=0 + ∑ 𝛼𝛼𝑖𝑖
−Δ𝑥𝑥𝑡𝑡−ℎ

−𝑝𝑝
ℎ=0 + 

   𝜆𝜆(𝑦𝑦𝑡𝑡−1 − 𝜃𝜃+𝑥𝑥𝑡𝑡−1
+ + 𝜃𝜃−𝑥𝑥𝑡𝑡−1

− ) + 𝑢𝑢𝑡𝑡 
	         (9)

Assim como o modelo de correção de erros uniquecional acima, o 
modelo 𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉(𝑝𝑝)  da Equação (1) pode ser reparametrizado na for-
ma de um modelo vetorial de correção de erros, 𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉𝑉 (𝑝𝑝 − 1) , onde 
uma ou mais variáveis podem ser decompostas para incorporar 
assimetria.15

Para determinar o número de vetores cointegrantes entre as variá-
veis foram realizados os testes de Johansen do traço e do máximo 
autovalor.  Os testes foram realizados primeiramente para o modelo 
simétrico, entre as variáveis IPCA, CAMBIO, IND e PET, no perío-
do completo de 1999.01 a 2013.11 (Tabela 9).

Tabela 9 - Testes de Johansen – IPCA, CAMBIO, IND e PET - período 1999.01 
a 2013.11 (*)

Estatística do Traço

r Autovalor λtr Valor Crítico a 5% p-valor

r=0 0,16 59,05 47,86 0,003

r=1 0,1 28,67 29,8 0,07

r=2 0,04 10,73 15,49 0,23

Estatística do Máximo Autovalor

Autovalor LR Valor Crítico a 5% p-valor

r=0 0,16 30,38 27,58 0,02

r=1 0,1 17,94 21,13 0,13

r=2 0,04 8,1 14,26 0,37

(*)r = número de vetores cointegrantes. Especificação com constante e tendência linear nas 
séries e constante no vetor cointegrante. Estimação com uma defasagem.

14	Caso exista uma relação de cointegração em (12) que não existe em (11), esta é conhecida 
como hidden cointegration. (Granger e Yoon, 2002 e Schorderet, 2004).

15 Ver Frey e Manera (2007) para uma resenha de artigos que estimam modelos VEC para a 
transmissão de preços com assimetrias. Testes de Johansen e estimação de VEC em modelo 
com incorporação de assimetria também em Lim (2001).
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Os resultados dos testes indicaram a existência de um vetor de coin-
tegração entre as variáveis IPCA, CAMBIO, IND e PET, no período 
completo de 1999.01 a 2013.11. 

A Tabela 10 apresenta os valores estimados do vetor cointegrante
(1, −𝑐𝑐,−𝛽𝛽𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶,−𝛽𝛽𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃,−𝛽𝛽𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼)  a partir de um modelo VEC(1) com 
especificação com constante e tendência linear nas séries e cons-
tante no vetor cointegrante. Foram realizados os testes de Breusch-
Godfrey e o de Portmanteau que não rejeitaram a hipótese nula de 
ausência de autocorrelação serial nos resíduos.

Tabela 10 - Vetor de cointegração: IPCA, CAMBIO, IND e PET - período 
1999.01 a 2013.11

Vetor de Cointegração

IPCA(-1) C CAMBIO(-1) PET(-1) IND(-1)

1 -11,29459 -0,570603 -0,868464 1,552822

-0,1325 -0,16385 -0,80046

[-4.30634] [-5.30048] [ 1.93990]

Erros padrão em ( ) e estatísticas t em [ ]

Em seguida, os testes de Johansen foram realizados no modelo assi-
métrico, utilizando a decomposição cumulativa do câmbio apresen-
tada na seção 3. Ou seja, entre as variáveis IPCA, SNE, SPE, IND e 
PET, no período completo de 1999.01 a 2013.11.

Tabela 11 - Testes de Johansen – IPCA, SNE, SPE, IND e PET -  período 1999.01 
a 2013.11

Estatística do Traço

r Autovalor λtr Valor Crítico a 5% p-valor

r=0 0,23 93,35 69,82 0,0002

r=1 0,12 46,89 47,86 0,06

r=2 0,09 24,2 29,8 0,19

Estatística do Máximo Autovalor

r Autovalor LR Valor Crítico a 5% p-valor

r=0 0,23 46,45 33,88 0,001

r=1 0,12 22,69 27,58 0,19

r=2 0,09 16,12 21,13 0,22

Especificação com constante e tendência linear nas séries e constante no vetor cointegrante. 
Estimação com uma defasagem.
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Assim como o modelo simétrico, os testes de Johansen aplicados ao 
modelo assimétrico também indicaram a existência de um vetor de 
cointegração entre as variáveis.

A Tabela 12 apresenta o resultado da estimação do vetor cointegrante  
(1, −𝑐𝑐, −𝛽𝛽𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆, −𝛽𝛽𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆, −𝛽𝛽𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃, −𝛽𝛽𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼𝐼) a partir de um modelo VEC(1) com 
especificação com constante e tendência linear nas séries e constan-
te no vetor cointegrante. Da mesma forma, os testes de Breusch-
Godfrey e o de Portmanteau não rejeitaram a hipótese nula de au-
sência de autocorrelação serial nos resíduos.

Tabela 12 - Vetor de cointegração: IPCA, SNE, SPE, IND e PET - período 
1999.01 a 2013.11

Vetor de Cointegração

IPCA(-1) SNE(-1) SPE(-1) PET(-1) IND(-1) C

1 0,023391 -0,260876 -0,091566 -0,072402 -6,646002

-0,01435 -0,01151 -0,0145 -0,07436

[ 1.62990] [-22.6749] [-6.31439] [-0.97361]

Erros padrão em ( ) e estatísticas t em [ ]

Como verificamos na Tabela 12, o vetor de cointegração indica uma 
relação de longo prazo positiva e estatisticamente significativa entre 
os preços ao consumidor (IPCA) e as depreciações cambiais (SPE), 
com coeficiente estimado em 0,260874. A cotação internacional do 
petróleo (PET), também apresenta uma relação de longo prazo po-
sitiva com os preços ao consumidor, como esperado.  As apreciações 
cambiais e a produção industrial não apresentaram uma relação de 
longo prazo com os preços ao consumidor efetivamente significati-
va.  Ou seja, o resultado das estimações dos vetores de cointegração 
corroboram os resultados encontrados na seção anterior que indicam 
evidências da existência de assimetria no repasse cambial. 

Conclusão

O presente artigo analisou o repasse cambial para os preços ao con-
sumidor (IPCA) no Brasil no período entre 1999 e 2013, buscando 
evidências de que o repasse da taxa de câmbio para a inflação, após 
a liberalização do câmbio e adoção do regime de metas de inflação, 
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foi assimétrico. Isto é, as estimativas procuraram captar se o repasse 
cambial possui magnitudes diferentes no caso de apreciação e de 
depreciação do câmbio. 

Do ponto de vista teórico, diversas razões de ordem micro e ma-
croeconômica podem justificar a observação de repasses cambiais 
assimétricos. Dentre as explicações microeconômicas, restrições de 
mercado, questões tecnológicas e objetivos de market share podem 
gerar repasses cambiais diferenciados para os casos de apreciação ou 
depreciação. Além disso, uma estratégia de preços por parte de fir-
mas que busque a manutenção ou ampliação de seus mark-ups pode 
resultar em rigidez de preços para baixo, gerando repasses cambiais 
maiores no caso de depreciações. Do ponto de vista macroeconômi-
co, os repasses cambiais podem ser assimétricos dependendo da taxa 
de crescimento da economia, com repasses menores, por exemplo, no 
caso de depreciações em contexto de recessão econômica. 

Neste artigo, a assimetria do repasse foi investigada através da es-
timação de um modelo VAR a partir da decomposição da taxa de 
câmbio, período a período, em apreciações e depreciações e diversas 
especificações econométricas foram utilizadas para a estimação do 
repasse cambial e verificação da robustez dos resultados. 

Os resultados sugerem forte assimetria no repasse cambial no Brasil 
e apresentam, em todas as especificações utilizadas, a mesma carac-
terística: após 12 meses, o repasse cambial de uma depreciação pos-
sui uma magnitude maior que o repasse de uma apreciação. Embora 
a estimação de modelos VAR exija a imposição de restrições, seja 
de uma sequência temporal de causalidade, seja de relações con-
temporâneas nulas entre determinadas variáveis que podem alterar 
de forma substancial os resultados dos modelos, a forte assimetria 
no repasse parece robusta a diversas especificações. Além disso, os 
testes de cointegração e a estimação do modelo VEC a partir da 
decomposição da taxa de câmbio em variações cumulativas corro-
boraram o resultado de existência de assimetria no repasse cambial. 

A média simples das diversas estimativas de repasse indica um repas-
se cambial de 7.61% para o período analisado, com um repasse médio 
de 11.38% no caso de depreciação, e de 2.84% no caso de apreciação. 
O período analisado coincide com a adoção do regime de metas de 
inflação no Brasil e com uma forte atuação do Banco Central para o 
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cumprimento das metas. Ao mesmo tempo, como a taxa de câmbio 
apresentou uma tendência contínua de valorização a partir de 2003, 
com exceção do período da crise internacional (junho 2008 a feve-
reiro de 2009), é possível que as estimações que incluem períodos 
com mais apreciações encontrem repasses cambiais menores devido 
ao menor impacto sobre a inflação de apreciações da taxa de câmbio. 
Além disso, o país cresceu a uma taxa média anual de 3.4% entre 
2000 e 2013, segundo dados do IBGE. Se no caso de depreciações, 
por exemplo, a capacidade de repasse é menor num contexto de 
retração da atividade econômica, algo semelhante deve ocorrer no 
caso de apreciações em contexto de expansão econômica, já que a 
forte demanda interna atenuaria a redução dos preços domésticos de 
comercializáveis, reduzindo o repasse. 

Nossas estimativas para o subperíodo amostral anterior à crise de 
2008 são superiores em magnitude quando comparadas às estimati-
vas para o período completo (1999 a 2013). Como não se observou 
uma aceleração inflacionária após a desvalorização do final de 2008 
como a ocorrida em 2002, é possível que, mesmo considerando a as-
simetria no repasse cambial, a magnitude do repasse de depreciações 
tenha se reduzido ao longo do tempo. Porém, somente uma análise 
específica do comportamento do repasse ao longo do tempo no con-
texto de modelos assimétricos poderá indicar se o repasse cambial 
vem se reduzindo desde a adoção do regime de metas de inflação, 
uma hipótese frequentemente apresentada na literatura para países 
emergentes e que sugere uma sequência para a investigação empírica 
do presente artigo. 

Por fim, cabe destacar relevante implicação dos nossos resultados 
para a dinâmica inflacionária. Do ponto de vista intertemporal, a 
assimetria no repasse cambial encontrada significa que o efeito in-
flacionário de uma desvalorização (sistemática) não é integralmente 
compensado por um efeito deflacionário de uma valorização (siste-
mática) de mesma magnitude. Por exemplo, considere a ocorrência 
de uma desvalorização cambial seguida por uma valorização de mes-
ma magnitude, de forma que a taxa de câmbio retorne a seu patamar 
inicial. Se o repasse fosse simétrico o efeito final sobre a inflação 
seria nulo: passadas as defasagens, a inflação retornaria ao patamar 
inicial. Isto é, o impacto inflacionário da desvalorização seria exata-
mente igual ao efeito deflacionário da valorização. Na presença de 
assimetria, o resultado líquido será uma elevação da inflação.
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