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SINOPSE

ste trabalho faz uma resenha dos testes de integração financeira de uma econo-
mia. O grau de integração financeira da economia brasileira é estimado por um
modelo de determinação da taxa de juros desenvolvido por Edwards e Khan,

em uma extensão proposta por Haque e Montiel. Ao estimar-se a variação temporal
do parâmetro pela técnica do Filtro de Kalman, encontra-se um valor alto e cres-
cente da abertura financeira após 1992. Isso indica que há pequena autonomia da
política monetária doméstica sobre a taxa de juros doméstica e que seu comporta-
mento é explicado, principalmente, pela taxa de juros coberta dos EUA. O valor cres-
cente do coeficiente a partir de 1992 mostra que a imposição de restrições sobre a
entrada de capitais de curto prazo, a partir de 1993, foram ineficazes em garantir ao
Banco Central maior controle sobre a taxa de juros.

ABSTRACT

his paper surveys the tests of an economy financial integration. The degree of financial integra-
tion of the Brazilian economy is estimated trough a model of interest rate determination devel-
oped by Edwards and Khan, in an extension

suggested by Haque and Montiel. Using time-varying parameter estimation based on the Kalman
filter technique, it shows a high and increasing degree of financial
 openness after 1992. This indicates a small autonomy of domestic monetary policy over domestic in-
terest rate and that its behavior is mainly explained by the covered US interest rate. The increasing
value of the coefficient after 1992 shows that the
 imposition of restrictions over short run inflows after 1993 were inefficient in
giving the Central Bank a bigger control over interest rate.

.

E

O CONTEÚDO DESTE TRABALHO É DA INTEIRA E EXCLUSIVA RESPONSABILIDADE DE SEU AUTOR,
CUJAS OPINIÕES AQUI EMITIDAS NÃO EXPRIMEM, NECESSARIAMENTE, O PONTO DE VISTA DO

MINISTÉRIO DO PLANEJAMENTO, ORÇAMENTO E GESTÃO.

T
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1  INTRODUÇÃO

s avanços na tecnologia de comunicação e transação, a criação de novos
produtos financeiros, e a tendência generalizada de desregulamentação das
atividades dos mercados de capitais domésticos e internacionais têm propi-
ciado uma grande integração entre esses mercados nas últimas décadas.

Além da integração entre os mercados financeiros nas economias industrializadas,
houve, também, uma grande integração entre os mercados das economias industria-
lizadas e emergentes. Com a queda na atividade econômica e nas taxas de juros dos
países industrializados, os investidores internacionais passaram a investir em países
emergentes para obterem maiores rentabilidades.

Devido a esses fatores e à estabilização da economia, o Brasil passou a receber
enormes entradas de capitais estrangeiros, a partir da última década. Para beneficiar-
se com esse novo cenário e viabilizar o financiamento e o desenvolvimento de longo
prazo da economia, além de sustentar os crescentes déficits na conta corrente, oca-
sionados pela liberalização comercial a partir de 1990, o governo brasileiro liberalizou
seu sistema financeiro doméstico e ampliou as possibilidades dos residentes e não re-
sidentes de realizarem transações financeiras entre o Brasil e o resto do mundo.

No entanto, para não alterar sua política monetária restritiva, o governo também
impôs, a partir de 1993, novos controles sobre as entradas de capitais de curto prazo,
direcionados para renda fixa, e relaxou alguns controles já existentes sobre a saída de
capitais.1 Essas medidas obedeciam a razão econômica conjuntural e eram, então,
suspensas em momentos de reversão dos fluxos de capitais ocasionados por crises
financeiras. Magalhães (1999) e Cardoso e Goldfajn (1997) mostram, pela análise do
conjunto de todas essas medidas, que, apesar dos novos controles impostos, os últi-
mos anos caracterizam-se como um período de liberalização financeira da economia
brasileira.

Essa análise, no entanto, não é capaz de fornecer a medida exata do grau de
abertura financeira da economia. Ao acreditarmos na existência de um processo em
que os agentes aprendem a contornar grande parte dos novos controles impostos ao
fluxo de capitais, é de se esperar que o grau de abertura da economia seja maior que
aquele inferido pelo estudo da legislação e que a economia possa, inclusive, apresen-
tar perfeita mobilidade de capitais. Apesar da dificuldade, obter a medida exata do

                                                       

1 Os capitais de curto prazo eram atraídos pelo alto diferencial de juros doméstico e externo. Caso
os controles sobre essas entradas não fossem impostos, a única forma de manter a política mo-
netária restritiva, com altas taxas de juros domésticas, e evitar uma maior expansão monetária de-
corrente da compra de divisa seria ampliar a colocação de títulos públicos, o que elevaria a dívida
pública.

O
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grau de abertura financeira da economia brasileira é uma importante tarefa, pois dele
dependem o efeito e a autonomia de várias políticas macroeconômicas domésticas.

Este trabalho procura, assim, obter a medida do grau de abertura financeira da
economia brasileira, por meio da estimação de um modelo apropriado. São apresen-
tados vários testes de integração financeira e os problemas inerentes a cada um deles
para justificar a escolha do modelo utilizado. Este é um modelo de determinação da
taxa de juros doméstica, que supõe que a economia seja semi-aberta, ou seja, ambos
os fatores, domésticos e externos, influenciam a taxa de juros. Ao incorporar ambos
os fatores, esse modelo é capaz de testar se a economia encontra-se não só nas situ-
ações extremas de completa autarquia financeira ou perfeita mobilidade de capitais,
mas também em situação intermediária.

O modelo também mostra qual a influência das políticas monetárias domésticas
sobre o comportamento da taxa de juros. Essa resposta é importante para que as
autoridades monetárias possam prever os efeitos de suas políticas sobre variáveis
macroeconômicas como poupança, investimento, balanço de pagamentos e cresci-
mento econômico.

A estimativa é feita para o período de 1988 a 1998, e utiliza-se, também, um algo-
ritmo recursivo, conhecido como Filtro de Kalman, que fornece a variação do coefi-
ciente estimado ao longo do período amostral. Espera-se que esse coeficiente seja
variável, pois considera-se que a maior parte das mudanças na legislação ocorreram
ao longo do período amostral e que o processo de aprendizagem descrito acima de
fato ocorra.

O capítulo 2 define o conceito de integração financeira de uma economia peque-
na com o resto do mundo e descreve os testes utilizados pela literatura para estimá-
la. Os testes que se baseiam nas condições de arbitragem são discutidos mais inten-
samente, pois o modelo incorpora uma dessas condições em sua formulação. O ca-
pítulo 3 descreve o modelo estimado neste trabalho e a técnica utilizada para estimar
parâmetros variáveis. Os resultados econométricos são apresentados no capítulo 4.
A conclusão é descrita no capítulo 5.

2  TESTES DE INTEGRAÇÃO FINANCEIRA

Para estimar o grau de abertura financeira de um país é importante que seja esco-
lhido um modelo apropriado. No entanto, esse grau, além de ser difícil de se medir,
não é um conceito claramente definido. Segundo Montiel (1993), uma definição fra-
ca de abertura financeira é dada por uma situação em que “a lei de um preço rege um
dado ativo financeiro, isto é, residentes domésticos e estrangeiros comercializam ati-
vos idênticos sobre o mesmo preço, e, para isso, basta que não existam barreiras ao
movimento de capitais”.
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A definição forte acrescenta à definição fraca a restrição de que ativos identica-
mente definidos, emitidos em jurisdições políticas diferentes e denominados em
moedas diferentes, sejam substitutos perfeitos em todas as carteiras de ativos priva-
das. Com isso, as taxas relativas de retorno nesses ativos não podem ser afetadas por
suas ofertas relativas, o que eliminaria qualquer espaço para diferença nas preferênci-
as dos administradores de carteiras de ativos domésticos e externos.

Antes de os testes serem descritos, vale a pena citar o trabalho de Cardoso e
Goldfajn (1997) que estuda a relação entre os fluxos de capitais e os controles de ca-
pitais. Eles construíram dois indicadores das mudanças mensais nos controles de ca-
pitais: ∆RI e ∆RO. ∆RI refere-se às mudanças nos controles sobre a entrada de ca-
pitais, e é construído ao atribuir-se o valor 1 para novas restrições impostas e –1 para
retirada dos controles. ∆RO refere-se às mudanças nos controles sobre a saída de ca-
pitais e é construído analogamente. Como o valor dos dois índices caiu entre 1983 e
1995, o período pode ser caracterizado como um período de liberalização financeira.

Além disso, ao utilizarem VAR impulso-resposta, eles mostraram que o efeito de
∆RO sobre o fluxo líquido de capitais é positivo.2 Assim, ao obter uma correlação
positiva entre o índice ∆CCI =∆RI – 0,5∆RO e o fluxo de capitais, que poderia ser
interpretada como um sinal de que os controles de capitais são ineficazes, eles pro-
vam que os controles de capitais são de fato endógenos, ou seja, o governo reage aos
fluxos de capitais ao impor controles de capitais. A correlação é positiva porque a re-
ação do governo é instantânea e o efeito negativo dos controles sobre o fluxo de ca-
pitais é defasado. Os efeitos negativos dos controles de capitais sobre os fluxos de
capitais têm um pico no quinto mês e desaparecem a partir do sexto mês.

Magalhães (1999) faz uma descrição extensa da legislação que regula o fluxo
de capitais entre o Brasil e o resto do mundo e estuda a sua evolução. Garcia e
Barcinski (1996) descrevem os mecanismos utilizados pelos agentes para burlar
os novos controles impostos sobre o fluxo de capitais. Esses três estudos, apesar
de mostrarem que houve um aumento no grau de integração financeira da eco-
nomia brasileira, não são capazes de responder se a economia brasileira pode ou
não ser caracterizada como perfeitamente integrada e qual é, então, o grau de
abertura da economia.

Para isso, é importante utilizar um teste ou modelo capaz de estimar essa medida,
pois dela dependem o efeito e a autonomia de várias políticas macroeconômicas
domésticas. Importantes implicações macroeconômicas derivam da integração finan-
ceira no sentido forte e as implicações da integração financeira no sentido fraco tor-

                                                       

2 Restrições sobre saídas de capitais podem ter dois efeitos opostos sobre o fluxo líquido de capi-
tais. Apesar de diminuir as saídas de capitais, os investidores estrangeiros podem perceber essas
restrições como uma ameaça à remessa de seus retornos ao exterior no futuro e reduzir os influ-
xos de capitais. Assim, o efeito dessas restrições sobre o fluxo líquido de capitais dependerá de
qual dos dois efeitos acima for maior.
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nam-se mais relevantes quanto maior for o grau de substitutibilidade entre os ativos
domésticos e externos. Quase todos os testes de integração financeira são construí-
dos com base nesses efeitos, e, como existem diferentes efeitos, existem também di-
ferentes testes. Não há, no entanto, um consenso sobre qual deles é o mais preciso.
São descritos, a seguir, cinco tipos de testes de integração financeira.

Como o modelo estimado neste trabalho utiliza a paridade de juros coberta em
sua formulação, faz-se, também, uma comparação entre as condições de arbitragem
para explicar o porquê da escolha da paridade de juros coberta no modelo. São apre-
sentadas, também, algumas, limitações dessa condição que justificam a inclusão de
outras variáveis no teste e que resultam no modelo estimado.

Um dos fatos que faz que muitos economistas
acreditem que os países industrializados são alta-
mente integrados financeiramente é o grande fluxo

financeiro bruto entre eles. Apesar de indicar o grau em que as transações entre os
agentes desses países ocorre, o tamanho desses fluxos não é um indicador perfeito
de integração financeira, pois a equalização nos preços dos ativos financeiros elimina
os incentivos para esses fluxos. No entanto, existem duas razões para se esperarem
fluxos substanciais de capitais em um país com um alto grau de integração financeira:

(a) as tomadas de empréstimos entre agentes de economias fortemente integra-
das financeiramente cruzam as fronteiras e a localização geográfica torna-se irrele-
vante; e

(b) a manutenção de um portifólio de equilíbrio por agentes domésticos em res-
posta às mudanças internacionais ou a distúrbios financeiros domésticos requer flu-
xos líquidos de capitais, mesmo com rápidas mudanças nas taxas de retorno domés-
ticas para acompanhar as taxas internacionais.

Segundo Golub (1990), se os capitais tivessem mobilidade perfeita não existiria
qualquer relação entre a origem dos tomadores e a dos doadores de empréstimos.
Dessa forma, a participação dos residentes na compra total dos ativos emitidos em
um país deveria ser igual à participação desse país nos empréstimos mundiais. Ele
testou sua proposição para 12 países do OECD durante os anos 70 e 80 e observou
que os agentes têm uma preferência por ativos domésticos, mas também observou
que a mobilidade de capital tem crescido nos últimos anos nesses países.

Faria (1993) analisou o aumento no fluxo bruto da conta de capitais, entre 1982 e
1990, nos chamados sete grandes (G-7: EUA, Inglaterra, França, Itália, Japão, Alema-
nha e Canadá), na Coréia e em Singapura, e na América Latina, inclusive no Brasil.
Observou, principalmente no grupo do G-7, grandes crescimentos nos fluxos, so-
bretudo nos fluxos de investimento direto, de carteira e em bônus e ações.

2.1 Tamanho dos
Fluxos de Capitais
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Se a economia for financeiramente inte-
grada no sentido forte, sob taxas de
câmbio fixas, as autoridades monetárias
domésticas perdem o poder sobre a
oferta monetária, pois mudanças na

oferta monetária afetariam, instantaneamente, as taxas de retorno dos ativos domés-
ticos, que seriam rapidamente arbitradas por meio da entrada e saída de recursos ex-
ternos no país. Esse fluxo anularia a política do Banco Central e manteria a oferta
monetária na mesma ordem.

Testes da efetividade da esterilização em países em desenvolvimento estimam o
coeficiente de compensação, que relaciona as mudanças no estoque de ativos domésticos
no Banco Central a mudanças nos fluxos de reservas. Sob integração financeira for-
te, esse coeficiente deveria ter o valor –1, pois qualquer aumento dos ativos domésti-
cos no Banco Central levaria a uma fuga de capitais compensatória, o que deixaria o
estoque de moeda no mesmo patamar e implicaria perda de autonomia monetária.

Outras formas utilizadas para se detectar a autonomia da política monetária são os
testes de causalidade. Na ausência de autonomia monetária, sob taxas fixas de câm-
bio, agregados financeiros domésticos como moeda ou crédito não deveriam causar,
no sentido de Granger, movimentos na renda nominal. Montiel (1989) e Dowla e
Chowdhury (1991) testaram essa hipótese para um número de países em desenvol-
vimento. Cabe aqui citar o caso específico da Índia, em que, nos dois trabalhos aci-
ma, os agregados monetários não causaram, no sentido de Granger, o produto real
doméstico, e entraram em contradição com o resultado obtido por Haque e Montiel
(1990), que não puderam rejeitar a hipótese nula de autarquia financeira para esse
país.

Ao considerarmos uma economia
pequena e perfeitamente integrada
com o mercado de bens mundiais e

com o mercado financeiro internacional no sentido forte, uma mudança em sua poupan-
ça doméstica não teria nenhum efeito sobre as taxas de retorno domésticas, pois essas se-
riam determinadas no mercado de capitais internacional, e, conseqüentemente, não teri-
am nenhum efeito sobre o investimento doméstico. Com base nisso, Feldstein e Horioka
(1980) propuseram estimar o grau de integração financeira mundial ao medir o grau de
correlação entre poupança doméstica S e investimento doméstico I. Eles usaram da-
dos anuais para 21 países da OCDE, no período entre 1960 e 1974, e estimaram várias
regressões OLS em cross-section na forma de:

ε++= ii PIBSbaPIBI )/()/( (1)

I/PIB e S/PIB foram as médias calculadas num período de cinco anos assim como
no período completo de 15 anos. Feldstein e Horioka (1980) afirmaram que, sob a

2.2 Grau de Esterilização dos
Fluxos de Reserva na
Oferta Monetária Doméstica

2.3 Correlações entre Poupança
e Investimento (Feldstein-Horioka)
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hipótese nula de integração financeira perfeita, b deveria ser zero para um país pe-
queno e, para países grandes, deveria se aproximar a participação do país no estoque
de capital mundial. No entanto, suas estimativas de b ficaram fortemente centradas
ao redor de 0,9 e foram robustas a inclusões de variáveis explicativas adicionais e va-
riáveis instrumentais. Esse resultado foi, então, interpretado como consistente, com
um baixo grau de integração financeira entre os países da OCDE no período.

Os resultados de Feldstein e Horioka (1980) foram confirmados por outras pes-
quisas que usaram amostras e técnicas diferentes. Os resultados mais próximos da
expectativa inicial de integração financeira conseguiram detectar valores para b esta-
tisticamente diferentes do valor 1 de autarquia financeira , mas, mesmo assim, as es-
timativas pontuais continuaram elevadas. Alguns trabalhos feitos posteriormente por
diferentes autores observaram queda, ao longo do tempo, no valor de b. Apesar do
alto valor de b obtido por Feldstein e Horioka (1980) não ter sido refutado nesses
trabalhos, a interpretação desse resultado, como um índice de baixa integração fi-
nanceira, não tem sido usualmente aceita.3

Um grande grupo de economistas − Obstfeld (1986), Murphy (1984), entre ou-
tros − argumenta que, apesar de a inexistência de mobilidade financeira implicar alta
correlação entre (I/PIB) e (S/PIB), sua existência não implica necessariamente baixa
correlação entre essas variáveis. Isso ocorre devido à endogeneidade de (S/PIB) na
equação de Feldstein e Horioka (1980), ou seja, ela é correlacionada com o erro. Para
um modelo de séries temporais, essa correlação poderia ser originada por três moti-
vos:

(a) (I/PIB) e (S/PIB) são funções do estado de uma terceira variável; ou seja, elas
são procíclicas [Obstfeld, 1986];

(b) a poupança nacional tornaria-se endógena a uma política fiscal que procurasse
equilibrar a conta corrente pois CC=I-S; e

(c) a inclusão de países grandes, como EUA, Japão e Reino Unido, aumenta o
valor estimado de b por Feldstein e Horioka (1980), pois choques em seus níveis de
poupança afetam a taxa de juros mundial e o nível de investimento [Murphy, 1984].

Para um modelo cross-section, a explicação dada por Obstfeld (1986) é que as taxas
domésticas de poupança e investimento são funções da taxa de crescimento de lon-
go prazo da economia. Um outro grupo aceita as correlações de Feldstein e Horioka
(1980) como evidência de que a poupança e o investimento têm efeitos diretos entre
si. No entanto, enquanto uma parte desse grupo interpreta essa evidência como um
sinal de integração financeira limitada entre os países industrializados, Frankel (1992)
considera que essa evidência é um sinal de integração limitada no mercado de bens e
não nos mercados financeiros. Conclui, então, que esse teste não pode ser conside-
rado um teste de integração financeira, como veremos na seção 2.4.
                                                       

3 Ver Montiel (1993) para uma descrição mais completa da literatura.
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Obstfeld (1986) propôs um teste baseado na equa-
ção de Euler. Essa equação representa a solução
para o problema de maximização da trajetória de
consumo intertemporal dos agentes. A equação de

Euler para os residentes domésticos, para cada período t, pode ser escrita como:

)(')/()1()(' 11 +++= tttttt cUPPEicU β (2)

em que c é consumo; E, o operador esperança; P, o nível de preços; i, a taxa de
retorno do investimento no mercado doméstico; e β, a taxa de preferência intertem-
poral do consumo. Essa equação mostra que os residentes maximizam sua utilidade
no ponto em que a utilidade marginal obtida pelo nível de consumo em t for igual à
obtida ao adiar o consumo um período para investir no mercado doméstico e obter
it de retorno menos o acréscimo esperado no nível de preços Et(Pt /Pt+1) e sua taxa
de desconto β.

A equação de Euler para os não residentes é:

)(')/()1()(' *
1

**
11

****
++++= tttttttt cUPSPSEicU β (3)

em que S é a taxa de câmbio nominal e o asterisco refere-se às variáveis externas.
O não residente maximiza sua utilidade no ponto em que a utilidade marginal obtida
pelo consumo em t for igual à obtida ao adiar seu consumo um período e, após des-
contado β*, ao converter sua moeda em moeda doméstica para investi-la no merca-
do doméstico, obter it de retorno menos a taxa de desvalorização cambial esperada e
(ao ser convertida à moeda estrangeira) a taxa de inflação esperada da moeda estran-
geira (pois é nessa moeda que ele compra seus bens de consumo).

Caso as duas economias comparadas sejam fortemente integradas financeira-
mente, os não residentes terão acesso à mesma taxa de remuneração do capital in-
vestido na moeda doméstica i, e ao supor β=β*, as equações (2) e (3) implicam que a
taxa marginal de substituição esperada entre as unidades presente e futura da moeda
doméstica deve ser igual para os residentes e os não residentes. Para testar essa pro-
posição, Obstfeld supôs que os residentes e os não residentes têm função de utilida-
de de aversão relativa ao risco constante:

σ

σ
−

−
= 1

1

1
)( tt ccU (4)

σ−= tt ccU )('  ⇒  σ)(
)('
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1
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+
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2.4 Equação de Euler
para a Trajetória de
Consumo Ótimo
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A equação que testa a integração financeira da economia é obtida pela substitução
da expressão acima nas equações 2 e 3 e, a seguir, pela igualdade entre as duas resul-
tantes:

 0=tt nE (5)

em que         )()()()(
*

11

*

*
1

*

11 +++++

−=
tt

tt

t

t

t

t

t

t
t

PS

PS

c

c

P

P

c

c
n σσ

Ao aplicar dados trimestrais do período entre 1962-II a 1985-II no teste para os
EUA e o Japão e os EUA e a Alemanha, Obstfeld (1986) concluiu que, apesar da hi-
pótese nula dos nt passados serem iguais a zero ter sido rejeitada, ela não pode ser
rejeitada para os EUA e o Japão a partir de 1973-II, o que sugere que esses dois países
tornaram-se altamente integrados a partir desse período.

Quando comparamos esse teste aos anteriores, este estima a integração financeira
fraca entre os países e não requer comparações entre taxas de retornos de ativos que
podem não ser similares. Além disso, a hipótese nula do teste não é rejeitada devido
a falhas na PPC ex ante e este não é vulnerável a fontes indiretas de correlações entre
investimento e poupança. No entanto, a rejeição da hipótese nula pode ocorrer de-
vido a diferenças entre as funções de utilidades dos agentes entre os dois países e
não à falta de integração entre eles.

O grau de integração financeira tem sido tam-
bém estimado pelas oportunidades de arbitra-

gem não exploradas no mercado de capitais doméstico.

Essa condição estabelece que, sob integração financei-
ra perfeita, a taxa nominal de retorno de um ativo de-
nominado em moeda doméstica deve ser igual à taxa

de retorno de um ativo idêntico a esse, exceto pela moeda de denominação e jurisdição política do ativo
externo, pois o risco cambial é eliminado pelo mercado a termo:4

  )1()1( *
11

t

t
tt e

F
ii ++ +=+ (6)

                                                       

4 Numa economia perfeitamente integrada financeiramente essa paridade deve ocorrer, pois um
agente pode tomar um dólar emprestado, comprar 1/et reais, investir nos ativos denominados em
reais que pagam it+1 por ativo, e adquirir um contrato futuro de compra de dólar para obter o dó-
lar no próximo período à taxa Ft. Como toda essa operação é feita no período t, ela não envolve
nenhum risco, com exceção do risco de default, e, assim, a taxa de retorno dessa operação deve ser

igual a *
1+ti .

2.5 Condições de Arbitragem

2.5.1 Paridade de Juros
Coberta – PJC
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em que et é o valor da taxa de câmbio à vista; Ft , a taxa dólar real a termo de um
período; it+1, a taxa nominal de juros de um ativo denominado em moeda doméstica
de um período; e, *

1+ti , a taxa nominal de juros de um ativo denominado em moeda
externa de um período. Escrita em logs, a relação de paridade de juros coberta (6) é
aproximada por:

ttt fdii += ++
*

11 (6’)

em que fd = Ft - et . Assim, fd é o desconto do mercado futuro de câmbio
(R$/US$) para contratos de 30 dias com vencimento em t+1 – cotação do primeiro
dia útil do mês.

Se os agentes não podem cobrir-se do risco cambial, a
taxa de retorno na moeda doméstica de um ativo de-
nominado em moeda estrangeira torna-se aleatória di-

ante das possibilidades de mudanças na taxa de câmbio. A PJD supõe que os agentes
preocupam-se apenas com o primeiro momento de suas distribuições subjetivas dos
retornos futuros nos ativos de risco estrangeiros, ou seja, com o valor esperado dos
retornos. Nesse caso, se a economia for perfeitamente integrada financeiramente, os
retornos esperados nos ativos doméstico e externo devem ser iguais:









+=+ +
++

t

t
ttt e

e
Eii 1*

11 )1()1( (7)

em que E é o operador de expectativas. Escrita em logs, essa relação é aproximada
por:

 1
*

11
e
ttt eii +++ ∆+= (7’)

em que ∆ee é a desvalorização esperada.

Essa condição requer que a taxa doméstica de retorno
real esperada r (descontada a taxa de inflação interna
esperada) seja igual à taxa externa de retorno real r*

esperada (descontada a taxa de inflação externa esperada):

*)(/ **)1(*)(/)1( 111111 ++++++ +==+= tttttttt PEpirPEpir (8)

Escrita em log ela é aproximada a:

)()( *
1

*
111

*
11 ++++++ −−−=− tttttt iirr ππ (8’)

em que π é a taxa de inflação esperada.

2.5.2 Paridade de Juros
Descoberta – PJD

2.5.3 Paridade de Juros Real
−− PJR
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Apesar das condições serem testadas para responder
se a economia é integrada financeiramente, o fato de
elas não serem satisfeitas pode não ser explicado

apenas por barreiras à mobilidade de capitais entre os países. Entre as três condições,
a que requer menos hipóteses para ser satisfeita é a PJC.

A ocorrência de desvios na PJC deve-se ao que se denomina risco país. O risco país
compreende os controles de capitais, custos de transações nas operações de arbitra-
gem, custos de informação e risco político. O risco político está associado à possibilidade
de uma imposição futura de novos controles de capitais ou tarifas e ao risco de de-
fault.

Ao utilizarmos as equações (6’) e (7’) podemos observar a relação entre a PJC e a PJD:

 )()( 1
*

111
*

11
e
ttttt

e
ttt efdfdiieii ++++++ ∆−+−−=∆−− (9)

em que  )( 1
*

11
e
ttt eii +++ ∆−−  é o diferencial descoberto da taxa de juros;

)( *
11 ttt fdii −− ++  é o diferencial coberto da taxa de juros; e

 )( 1
e
tt efd +∆− é o prêmio de risco cambial.

Assim, para que a PJD ocorra, é necessário que a PJC ocorra e que o prêmio de ris-
co da moeda, ou risco cambial, seja zero.

Enquanto a PJC tem sido observada por um grande número de trabalhos, o mes-
mo não tem acontecido com a PJD, ou seja, o desconto futuro é um estimador viesa-
do das mudanças cambiais futuras. Então, pode-se atribuir a falha da PJD em uma
situação em que a PJC é satisfeita ao fato de os especuladores serem estimadores ru-
ins. Assim, a hipótese de expectativas racionais deixaria de ser válida. Isso pode ser
explicado pela existência de um prêmio de risco cambial,5 um prêmio de risco cam-
bial variável ou pelo fato de a variância do prêmio de risco ser maior do que a vari-
ância da depreciação esperada. Ela pode falhar, também, devido ao que se denomi-
nou na literatura de problema peso, que ocorre em uma economia com a taxa de câm-
bio fixa em que os agentes percebem a probabilidade de uma desvalorização discreta
no câmbio, que, de fato, não ocorre. Assim, a PJD falhará, mesmo que essa economia
seja financeiramente integrada.

Ao utilizar amostras de fontes diferentes, para períodos diferentes e com uma re-
gressão da mudança futura da taxa cambial à vista no desconto futuro, Froot e
Frankel (1989) decompõem o viés do desconto futuro em seu componente atribuído
a erros sistemáticos de expectativa e ao prêmio de risco. Seus testes não puderam
rejeitar as hipóteses de que todo o viés deve-se a erros de expectativa sistemáticos e

                                                       

5 Quando dois ativos denominados em moedas diferentes não são substitutos perfeitos um do ou-
tro, o ativo com menor atratividade em termos de risco deve pagar um maior retorno para que os
agentes o mantenham em seu portfólio.

2.5.4 Comparando-se as
Três Condições
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nada ao prêmio de risco variável, pois a co-variância da depreciação esperada e do
prêmio de risco é negativa e a variância do prêmio de risco é zero. Rejeitaram a hi-
pótese de que o risco cambial é mais variável que a depreciação esperada e investido-
res ganhariam, assim, se pudessem diminuir a magnitude da depreciação esperada.

Suas conclusões são consistentes com as hipóteses de falha na racionalidade do
investidor, com o problema peso, a não-estacionariedade na amostra (mudança no processo
que governa a taxa cambial à vista) e a aprendizagem por parte dos investidores.

Para testar a hipótese da racionalidade dos investidores, Kaminsky (1993) desen-
volve um modelo no qual estes se baseariam para fazer suas previsões cambiais. Seu
modelo incorpora, nas previsões dos investidores, as declarações feitas pelas autori-
dades monetárias dos EUA sobre a política monetária corrente e futura, portanto,
sobre o regime cambial. Como as probabilidades de mudança no regime cambial do
modelo são estatisticamente diferentes de zero, este pode antecipar eventuais mu-
danças no processo estocástico gerado pelos fundamentos do mercado. Devido a
falsos sinais emitidos pelas autoridades monetárias, ou sinais que são implementados
em tempo defasado, o modelo, assim como os investidores, prevêem incorretamente
o regime cambial e formam expectativas viesadas ex post para amostras pequenas.

Esse modelo demonstra que os investidores, apesar de errarem repetidamente,
são, de fato, racionais, pois o regime cambial verdadeiro muda ao longo do tempo.
Assim, o viés do desconto futuro pôde ser explicado pelo problema peso generalizado,
definido como a soma do viés decorrente do problema peso (incerteza sobre o mo-
mento da mudança no regime) com o viés decorrente da aprendizagem do regime
corrente. O modelo consegue explicar 75% do viés do desconto futuro.

Podemos concluir, então, que, entre as duas condições acima, a PJC é mais apro-
priada para se testar o grau de integração financeira de uma economia, pois a PJD

pode falhar, mesmo se a economia for integrada.

Podemos agora derivar a expressão para a PJR:

)()( *
11

*
11

*
11 ++++++ +−+−−=− tttttttt fdfdiirr ππ (10)

em que )( *
11 ++ − tt rr  é o diferencial real da taxa de juros;

)( *
11 ++ +− tttfd ππ  é o desconto futuro real ou prêmio da moeda. O prêmio da

moeda pode também ser dividido na soma do prêmio de risco cambial com a depre-
ciação real esperada:

) ()()( *
1111

*
11

*
11 ++++++++ +−∆+∆−+−−=− tt

e
t

e
ttttttt eefdfdiirr ππ (11)

em que ) ( *
111 +++ +−∆ tt

e
te ππ  é a depreciação real esperada. Assim, para que a PJR

ocorra, é necessário que a PJC ocorra e que o prêmio da moeda seja zero.
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Frankel e MacArthur (1988) derivaram a expressão (11) e utilizaram dados do
mercado futuro de 24 países para explicar porque os testes baseados nas correlações
de poupança/investimento (testes de Feldstein e Horioka) e diferenciais
reais de juros têm fornecido um grau surpreendentemente baixo de integração finan-
ceira para países industrializados e decrescente a partir de 1973, quando, na verdade,
esperava-se o contrário, pois muitos países retiraram controles de capitais a partir
desse ano.6

Para que a poupança não seja correlacionada com o investimento, é necessário
que as taxas de juros reais sejam equalizadas entre os países, pois é a taxa de juros
real e não a taxa nominal, da qual dependem a poupança e o investimento. Assim, é
melhor testar a Paridade de Juros Real que não apresenta todos os problemas eco-
nométricos das regressões de poupança e investimento.7 Com a decomposição (11),
verifica-se que a PJR pode falhar, não só devido a uma integração imperfeita dos
mercados financeiros, mas também do mercado de bens, caso a depreciação real es-
perada seja diferente de zero. Desse modo, os testes de Feldstein e Horioka e da PJR

dariam respostas erradas, pois não são testes apropriados para se medir o grau de
integração financeira de uma economia.

A comparação entre as três condições mostrou que a condição da PJC é a condi-
ção apropriada para se testar o grau de integração financeira de uma economia, pois
as outras duas podem falhar, mesmo se a economia for integrada. No entanto, como
vimos, a presença de altos custos de transação entre os ativos comparados poderia
gerar um diferencial na PJC mesmo com a economia financeiramente integrada. Para
testar essa condição, retirando-se os custos de transação, duas formas têm sido utili-
zadas pela literatura.

A primeira consiste em desconsiderar o diferencial de juros coberto que se encai-
xa em uma banda neutra construída a partir de estimativas dos custos de transação
[Frenkel e Levich, 1975]. A segunda desconsidera o diferencial que não for serial-

                                                       

6 Os resultados obtidos foram interessantes: Alemanha, Japão, Holanda e Suíça tiveram descontos
futuros reais substanciais, que constituíram quase o total do diferencial de juros real. Esses são
países que passaram por grandes variações cambiais. Nesses quatro países e em Hong Kong, os
fatores da moeda produziram um diferencial real negativo enquanto o diferencial coberto foi
positivo. Conclui-se que os pequenos controles ou fricções remanescentes trabalharam para
resistir à entrada de capital para esses países e não à saída, como concluiríamos ao observar apenas
o critério do diferencial real de juros. Mostraram, também, que o prêmio moeda é muito mais
importante para explicar o DJR do que o risco político ou risco país, apesar de essa última variável ser
a variável que mede o grau de integração financeira entre economias, e que a depreciação real es-
perada está mais relacionada ao desconto futuro real, e portanto ao DJR, do que ao prêmio de ris-
co cambial. Assim, o fato de os DJR terem se tornado mais variáveis a partir de 1973, apesar da
redução nas barreiras políticas, pode ser explicado pelas mudanças nos regimes cambiais para re-
gimes mais flexíveis, o que também pode explicar o aumento nas correlações de poupan-
ça/investimento.

7 Suposições sobre a exogeneidade da poupança nacional ou de variáveis instrumentais escolhidas.
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mente correlacionado, ou seja, se este for um ruído branco usualmente conclui-se
que a taxa de juros doméstica depende somente de fatores externos.

No entanto, satisfazer a essas duas formas de testes não indica necessariamente
que a economia seja integrada. No primeiro caso, mesmo que o diferencial encontre-
se dentro da banda, o preço de equilíbrio do ativo determinado pelas variáveis do-
mésticas pode estar dentro dessa faixa de variação. Apesar da inexistência de lucros
de arbitragem inexplorados, pode-se dizer que os mercados não são integrados, pois
os preços dos ativos financeiros domésticos são, nesse caso, determinados pelas va-
riáveis domésticas.

Quanto à segunda forma, Edwards e Khan (1985) observam que, mesmo que o
diferencial seja um ruído branco, ainda assim é possível que outras variáveis, além da
taxa de juros internacional e da taxa de desconto futuro, afetem o comportamento
da taxa doméstica de juros. Por isso, eles propõem testar, diretamente, se outras va-
riáveis, sugeridas pela teoria econômica, têm um efeito sobre it.

O modelo utilizado neste trabalho, que é exposto e estimado a seguir, é baseado
numa extensão do modelo originalmente desenvolvido por Edwards e Khan (1985).
Esse modelo define a economia como semi-aberta e incorpora, além da PJC, variáveis
domésticas para explicar o comportamento de it.

3  O MODELO E MECANISMOS DE APRENDIZAGEM

O modelo estimado a seguir é baseado na extensão proposta por Haque e Monti-
el (1990) do modelo de Edwards e Khan (1985). Além de se estimar o coeficiente
constante de abertura, utiliza-se um algoritmo recursivo, conhecido como Filtro de Kal-
man, para observar a variação desse parâmetro ao longo do período amostral. É impor-
tante estimar parâmetros temporalmente variáveis, pois, durante o período amostral,
ocorreram várias mudanças na legislação de capitais estrangeiros, e, devido a essas mu-
danças, as firmas e os indivíduos revêem sempre seus comportamentos, o que gera insta-
bilidade nos parâmetros do modelo econométrico.8

O modelo de Edwards e Khan (1985) baseia-se
no fato de que a maior parte das economias em
desenvolvimento, inclusive o Brasil, apesar de

terem desenvolvido e liberalizado seus setores financeiros e removido muitos con-

                                                       

8 Em sua crítica à avaliação de política econométrica, Robert Lucas fez a seguinte observação à es-
trutura dos modelos econométricos: “Dado que a estrutura de um modelo econométrico consiste
em regras de decisões ótimas dos agentes econômicos, e que regras de decisões ótimas variam
sistematicamente com as mudanças nas estruturas das séries relevantes para o tomador de deci-
sões, segue-se que qualquer mudança na política altera sistematicamente a estrutura dos modelos
econométricos” [Lucas, 1976, p.41].

3.1 Taxas de Juros em Economias
Semi-Abertas
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troles sobre suas taxas de juros nas últimas décadas, ainda mantiveram ou impuseram
novos controles sobre o fluxo de capitais, o que torna indefinido o grau de abertura
de suas contas de capitais.

Trata-se de um modelo de determinação da taxa de juros doméstica para econo-
mias semi-abertas nas quais os fatores domésticos e externos influenciam a taxa de
juros.9 Para isso, a equação para a taxa de juros (nominal) doméstica é estabelecida
como a combinação linear da PJC e da taxa de juros que equilibra o mercado monetá-
rio doméstico (market clearing), que seria observada caso a economia fosse totalmente
fechada:

tttt ifdii ′−++= − )1()*( 1 ϕϕ (12)

O parâmetro ϕ é, então, interpretado como um índice de abertura financeira, que
varia entre zero e 1 e cresce se o país aumenta sua integração financeira com os mer-
cados financeiros internacionais. Se ϕ = 0, fatores externos não influenciam o compor-
tamento da taxa de juros doméstica, o que só é possível se a conta de capitais for
completamente fechada. Se ϕ = 1, a equação (12) transforma-se na equação (6’), e
assume-se que a mobilidade de capitais é perfeita.

Pela abordagem padrão de Fischer,10 a taxa
nominal de juros pode ser especificada pela
seguinte equação:

e
ttt iri π+= (13)

em que i é a taxa de juros nominal; ir, a taxa de juros real (ex ante); e πe, a taxa de
inflação esperada.

Ao supormos que a economia é financeiramente fechada, a taxa real de juros
pode ser especificada como:

ttt EOMir ωλρ +−= (14)

                                                       

9 Esse modelo foi posteriormente utilizado e estendido para responder a outras questões por diver-
sos autores como Haque e Montiel (1990), Browne e McNelis (1990) e Reisen e Yèches (1993).

10 Triches (1992), ao basear-se na equação de Fischer para verificar o poder de explicação dos testes
de causalidade de Granger, constatou a ocorrência de causalidade bidirecional entre a taxa de in-
flação e a taxa de retorno do mercado aberto e da caderneta de poupança e da causalidade unidi-
recional da taxa de inflação para a taxa de juros sobre a letra de câmbio. Ele também observou a
ocorrência de causalidade bidirecional entre M1, M2, M3 e M4 e a taxa de inflação, de M1 para o
nível de renda da economia, e no sentido contrário do nível de renda para os agregados monetá-
rios mais amplos M3 e M4. Seus resultados mostraram a forte endogeneidade da moeda que im-
possibilita a avaliação da política de controle da demanda agregada e da variação dos preços via
controle da oferta monetária.

3.1.1 Taxa de Juros Hipotética de uma
Economia Fechada
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em que ρ é uma constante e representa a taxa real de juros de equilíbrio de longo
prazo; EOM, o excesso de oferta de moeda real; λ é um parâmetro (λ>0) e ωt é o
erro aleatório. O excesso de oferta de moeda é definido como:

*loglog D
ttt mmEOM −= (15)

em que m é o saldo real de moeda observado, m = M/P, P é o nível de preços
doméstico e mD*, a demanda de equilíbrio por saldos reais de moeda ou encaixes re-
ais. As equações (14) e (15) descrevem uma relação, chamada de efeito liquidez, na
qual o valor da taxa de juros real de curto prazo eleva-se (decresce) em relação a seu
valor de equilíbrio ρ quando há um excesso de demanda (oferta) por encaixes reais.
Edwards e Khan (1985)11 supõem que o EOM ajusta-se de acordo com um meca-
nismo de ajustamento parcial.

Foram mudados alguns aspectos desse modelo para estimar seus parâmentros
para o Brasil. Essas modificações baseiam-se na extensão proposta por Haque e
Montiel (1990). Em primeiro lugar utiliza-se uma equação para a demanda por encai-
xes reais de curto prazo, e não de longo prazo. Esta é derivada ao incorporar-se o
mecanismo de ajustamento parcial real na equação de demanda por encaixes reais.

A segunda modificação decorre da primeira, pois, como esse mecanismo é incor-
porado na equação de demanda por encaixes reais, e não no EOM, admite-se, então,
um ajustamento instantâneo para o EOM, ou seja, no curto prazo, o mercado mo-
netário encontra-se em equilíbrio, que é garantido pelas mudanças na taxa de juros
de curto prazo (taxa de market clearing).

A terceira modificação refere-se à utilização de um valor calculado para a oferta
de moeda da economia, pois, ao supor que esta seja completamente fechada, esse
valor torna-se diferente do valor observado.

Para derivar a especificação dinâmica12 para a demanda por encaixes reais de curto
prazo, partimos da seguinte expressão log-linear estática:

e
ttt

D
t iym παααα 3210 loglog +++= (16)

em que yt é a renda real; yt = (Y/P)t, 
e
tπ , a taxa de inflação esperada; e it , a taxa

nominal de juros de curto prazo, que equilibra o mercado monetário doméstico (taxa

                                                       

11 Incorpora-se o mecanismo de ajustamento parcial real ]log*[logloglog 11 −− −=− t
D
ttt mmmm β  para

os saldos reais de moeda, em que β é o parâmetro de ajuste 0≤β ≤1 para supor a existência de
uma defasagem no ajustamento do EOM. Assim, o mercado monetário encontra-se em desequilí-
brio no longo prazo. A equação de demanda de equilíbrio por saldos reais de moeda é:

e
t

e
tt

D
t ym παπρααα 3210 )log(log*log −+−+= . Nota-se que ela é uma função da renda real da

taxa de inflação esperada e da taxa de juros de equilíbrio nominal, definida como a taxa de juros
de equilíbrio real mais a taxa de inflação esperada, ao invés da taxa de juros nominal corrente.

12 Ver anexo 1 com a justificativa teórica para essa especificação de demanda por moeda.
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de market clearing). Deriva-se, então, sua especificação dinâmica ao postular um meca-
nismo de ajustamento parcial real, em que β é o coeficiente de ajustamento, 0 ≤ β
≤1:

]log[logloglog 11
D
t

D
t

D
t

D
t mmmm −− −=− β (17)

Ao combinar (16) e (17):

 D
t

e
tt

D
t myim 13210 log)1(loglog −−++++= ββπαβαβαβα (18)

Ao utilizarmos a condição de equilíbrio no mercado monetário doméstico:

t
S
t

D
t mmm logloglog == (19)

derivamos a expressão reduzida para a taxa de juros doméstica observada:

t
e
ttttt mmyi ωπγγγγγ +++++= − 413210 logloglog      (20)

Para estimar o valor do estoque atual de moeda para uma economia financeira-
mente fechada, que seria diferente do nível de uma economia semi-aberta, partimos
da identidade padrão da oferta monetária:

Mt ≡ Dt +Rt (21)

em que M é a oferta de moeda doméstica; R, o nível de reservas; e D, o estoque
atual de crédito da economia. Essa identidade pode ser desagregada na seguinte
equação:

Mt ≡ Dt +Rt-1 + ∆Rt + ≡ Dt +Rt-1 + (CAt + KAGt + KAPt )

em que ∆ é um operador de primeira diferença e o termo à direita é obtido pela
identidade da balança de pagamentos. CA, KAG e KAP  são os valores em reais da
conta corrente, da conta de capitais do governo e da conta de capitais privada, res-
pectivamente.

Caso a conta de capitais privada fosse fechada, o fluxo de recursos via conta de
capitais seria inexistente, KAP = 0 e os desequilíbrios em conta corrente só poderiam
ser financiados pela variação de reservas. Como o estoque de reservas é limitado, os
desequilíbrios na conta corrente não poderiam ser sustentados por muito tempo e o
governo teria que liberar a taxa de câmbio de modo a garantir o equilíbrio na conta
corrente: CA=0.13

                                                       

13 Segundo Edwards e Khan (1985),  mesmo que a conta de capitais do balanço de pagamentos seja
fechada mas exista algum comércio com o resto do mundo, fatores econômicos externos podem
indiretamente afetar a taxa de juros doméstica. Por exemplo, um choque nos termos de troca
pode produzir mudanças na renda real e nos preços que vão afetar a demanda doméstica por cré-
dito e, então, as taxas de juros de equilíbrio.
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Ao supor que a maior parte dos fluxos da conta de capitais do governo surge para
saldar compromissos privados, esta também tenderia a zero (KAGt = 0).

Assim, a oferta de moeda que corresponderia a uma economia financeiramente
fechada [∆Rt ≡ CAt + KAGt + KAP = 0] é:

M’t ≡  Mt - ∆Rt (21’)

Ao estimarmos a equação (20) para obter os valores de seus coeficientes, pode-
mos calcular a taxa de juros hipotética i’ para uma economia fechada ao utilizar,
também, a condição de equilíbrio no mercado monetário: D

tt mm loglog =′  e, para
isso, substituir mt por m’t , obtido pela equação (21’):

t
e
ttttt mmyi ωπγγγγγ +++′++=′ − 413210 logloglog (22)

Como no Brasil os agentes podem se proteger do
risco cambial, ao dispor do mercado futuro de dó-
lares, o modelo utiliza a condição da PJC, equa-
ção(6’), para estimar a taxa que prevaleceria na eco-

nomia, caso a conta de capitais fosse totalmente aberta. Para considerar as fricções
decorrentes de custos de transações e lags de informação, que retardam a resposta da
taxa de juros doméstica às mudanças na taxa de juros internacional, introduz-se o
mecanismo de ajustamento parcial a seguir:

  )-ifd*(ii t-ttt ][ 11−+=∆ θ (23)

em que θ  é um parâmetro, 0≤θ≤1, que descreve a velocidade de ajustamento.
Essa equação pode ser reescrita pela forma abaixo:

  i-)fd*(ii t-ttt 11 )1( θθ ++= − (23’)

Como vimos inicialmente, a equação (12), que determina a
taxa de juros de curto prazo para uma economia semi-aberta,

é uma combinação linear da PJC e da taxa de juros de curto prazo que equilibra o
mercado monetário. Se incorporarmos o mecanismo de ajustamento descrito pela
equação (23) e adicionarmos uma taxa constante η à PJC, para considerar as diferen-
ças na qualidade dos ativos comparados, ela assume a seguinte forma:

 )1()1()*( 11 ttttt iifdii ′−+−+++= −− ϕθϕϕθϕη (24)

A estimativa do grau de abertura financeira da economia também pode ser feita
sem a imposição de que os fatores domésticos e externos determinam a taxa de juros
doméstica por uma combinação linear:

3.1.2 Taxa de Juros em
uma Economia
Totalmente Aberta

3.1.3 Caso Geral



22        ESTIMATIVAS DO GRAU DE ABERTURA DA CONTA DE CAPITAIS NO BRASIL − 1988 A 1998

  )1()*( 11 ttttt iifdii ′+−+++= −− µθϕϕθϕη (25)

Se considerarmos que algumas restrições ao
fluxo de capitais e que vários mecanismos
utilizados para realizar esse fluxo foram cri-
ados nos últimos anos, ou seja,  ao longo do

período amostral, e que existe um processo no qual firmas e indivíduos aprendem,
ao longo do tempo, a contornar esses novos controles, espera-se que o grau de
abertura financeira da economia seja temporalmente variável.

Se os coeficientes das equações (24) e (25) forem variáveis, esperamos que, com a
imposição de novos controles, o valor de ϕ diminua e que, por outro lado, com a
retirada de controles existentes, a criação de novos mecanismos legislativos e o pro-
cesso de aprendizagem descrito acima, o valor de ϕ aumente.

Para estimar parâmetros temporalmente variáveis, foi utilizado o algoritmo recur-
sivo, conhecido como Filtro de Kalman. As explicações para a técnica estatística e a
aplicação nesse texto está baseada em McNelis e Nefçti (1982), Browne e McNelis
(1990) e Hamilton (1994).

Para estimar parâmetros temporalmente variáveis, é necessário representar as
equações (24) e (25) em uma forma geral conhecida como forma espaço estado (FEE).
Nessa forma, a equação de medida descreve a variável observável yt como a soma de
um componente controlável tŷ  (em que ttt Xy β=ˆ ) e de um componente não
controlável ut:

N 1,......, t       =+= ,tttt uXy β (26)

em que βt é o vetor de variáveis não observáveis βit, conhecido como vetor esta-
do, e Xt , o vetor de variáveis observáveis, que podem incluir valores defasados de y
ou variáveis independentes do distúrbio ut, que é um ruído branco, serialmente não
correlacionado, ortogonal a Xtβt e com variância σ2.

A equação de transição que descreve o processo de evolução do vetor estado ao
longo do tempo é:

11 ++ += ttt RT ηββ (27)

em que T e R são matrizes fixas e o vetor de distúrbios ηt+1 é um ruído branco,
serialmente não correlacionado, e com a matriz de covariância igual a Mt. Vale ob-
servar que ut e ηt são independentes, σ2 e Mt são supostamente conhecidas e que Mt

≠ 0 é condição necessária para a existência de variação temporal.

3.2 Processo de Aprendizagem
e Parâmetro
Temporalmente Variável
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O Filtro de Kalman será utilizado aqui como um algoritmo para calcular estimati-
vas lineares por mínimos quadrados do vetor estado, com base nos dados observa-
dos até o período t:

)|(ˆ
1−≡ ttt IEb β

em que ),...,,,...,,( 121211 ′′′′′′≡ −−−−− XXXyyI ttttt  (28)

e )|(ˆ
1−tt IE β  representa a projeção linear de βt no conjunto de informações It-1 e

em uma constante. Essas estimativas são calculadas recursivamente e geram b1/0,
b2/1,..., bT/T-1 sucessivamente. A matriz de covariância associada a essas estimativas é
uma matriz de erros mínimos quadráticos (EMQ), representada por:

]))([( 1/1/1/ ′−−= −−− tttttttt bbEP ββ  (29)

O processo recursivo começa com uma estimativa incondicional de β1 e com uma
matriz de EMQ associada. A partir desse valor inicial, pode-se calcular, pelas equações
(27) e (29), b2/1 e P2/1 e o resto da série. Como esses cálculos são iguais para t =
2,3,...,T, o processo será descrito a seguir para o passo t:

Seja bt o estimador ótimo de βt baseado no conjunto de informações It-1 (observe que
yt-1 está incluída) e Pt-1, a EMQ representada por ]))([( 11111 ′−−= −−−−− ttttt bbEP ββ . Por
suposição, não existe em Xt nenhuma informação adicional sobre βt além da contida em
It-1, 1/11 )|(ˆ),|(ˆ

−−− == ttttttt bIEIXE ββ  e o estimador ótimo de βt será dado por bt/t-1

=T bt-1. Estima-se, a seguir, um valor para yt : ),|(ˆˆ 11/ −− ≡ ttttt IXyEy . Observa-se, en-
tão, pela equação (26), que ttttt XXyE ββ =),|(ˆ , e pela lei das projeções iteradas:

1/11/ ),|(ˆˆ −−− =≡ ttttttttt bXIXEXy β (30)

A partir do momento em que dispomos do valor observado de yt , podemos ob-
ter o erro associado à estimativa anterior:

ttttttttt ubXyyv +−=−= −− )(ˆ 1/1/ β (31)

Como ut não é correlacionado com βt:

0])([ 1/ =′− −tttt buE β (32)

Assim, ][]))(([][ 1/1/ tttttttttttt uuEXbbXEvvE ′+′′−−=′ −− ββ , ao substituir a
equação (29):

ttt fvvE =′][ , em que 2
1/ σ+= − ttttt XPXf    (33)

Assim, com a nova observação yt , podemos atualizar a estimativa do valor de βt

ao utilizarmos a fórmula de atualização de uma projeção linear:

ttttt vKbb += −1/ (34)
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em que 1
1/

−
− ′= ttttt fXPK  é conhecida como matriz de ganho e a matriz de co-

variância associada a essa projeção é:

1/
1

1/1/ −
−

−− ′−= tttttttttt PXfXPPP 14 (35)

O processo continua a produzir uma estimativa para bt+1/t e sua respectiva matriz
de EMQ. Pela equação (35), pode-se observar que Pt é independente de yt+1, e pode
ser  calculada antecipadamente.

4  RESULTADOS ECONOMÉTRICOS

O modelo foi estimado com dados trimestrais do segundo trimestre de 1988 ao
quarto trimestre de 1998.15 Antes de se proceder à estimativa das equações (24) e (25)
foram feitos testes de estacionariedade nas variáveis que entram nessa equação para
sabermos a forma mais apropriada de estimá-las.

Os testes de Philips Perron e Dyckey Fuller Aumentado aceitaram a hipótese de
não-estacionariedade para as variáveis logy e logm, como podemos ver nas tabelas 1 e
2. Como a hipótese nula de não-estacionariedade para essas variáveis diferenciadas
foi rejeitada, concluiu-se, então, que elas são variáveis I(1).

TABELA 1
Teste de Phillips Perron

Lags Logm Logy Dlogm Dlogy

8 -1,32 -0,60 -7,27 -7,25
7 -1,27 -0,57 -7,27 -7,30
6 -1,30 -0,55 -7,22 -7,30
5 -1,24 -0,55 -7,23 -7,22
4 -1,19 -0,61 -7,24 -6,99
3 -1,06 -0,66 -7,28 -6,86
2 -1,21 -0,66 -7,19 -6,82
1 -1,15 -0,83 -7,19 -6,70
0 -1,23 -0,85 -7,19 -6,70

Obs.: Valores críticos: 5% = - 2,89, 1% = -3,51.

                                                       

14 A derivação para as equações (34) e (35) pode ser encontrada em Hamilton (1994), seção 4.5.

15 Ver anexo com a definição e a fonte dos dados utilizados.
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TABELA 2
Teste de Dickey Fuller Aumentado

Lags1 Valor Observado

logy 0 -0,80

logm 3 -0,39

dlogy 0 -6,81

dlogm 2 -5,94

i 0 -2,53

i* + fd 0 -2,56

inf 0 -2,66
Nota: 1No escolhido pelo critério de Ljunk Box.

Obs.: Valor crítico a 5% = -2,93.

De acordo com a tabela 2, deveríamos aceitar a hipótese nula de não-
estacionariedade para as variáveis i, inflação (inf ) e para a PJC (i*+fd). No entanto, é
importante observar que séries que apresentam quebra estrutural durante o período
amostral tendem a aceitar a hipótese nula de não-estacionariedade quando, na verda-
de, são estacionárias; ou seja, testes de estacionariedade costumam ter baixa potência.

Apesar de as séries para essas três variáveis só apresentarem quebras de nível a
partir do Plano Real, os índices crescentes de inflação foram eliminados, o que oca-
sionou, no período, a primeira quebra de tendência para as mesmas. Ao testá-las
pelo teste de Perron (1989), com quebra estrutural exógena em suas tendências a
partir do segundo semestre de 1994 (devido ao término do período inflacionário), e
por Perron (1997), com quebra endógena, a hipótese nula de não-estacionariedade é
rejeitada para as três variáveis (ver tabelas 3 e 4).

TABELA 3
Teste de Perron (1989) com Quebra Estrutural

Exógena de Tendência
Lags1 Valor Observado

i 0 -5,079

i* + fd 0 -5,172

inf 0 -4,979
Nota: 1No escolhido pelo critério de Ljunk Box.

Obs.: Valor crítico a 5% = -3,95 (Lambda = 0.6).

Data da quebra: 1994:2.
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TABELA 4
Teste de Perron (1997) com Quebra Estrutural

Endógena de Tendência

Lags Data da Quebra Valor Observado

i 7  1994:1 -9,208

i* + fd 7  1994:2 -7,691

inf 7  1994:1 -9,707
Obs.: Valor crítico a 5% = -5,33.

Data da quebra endógena.

Como as variáveis logy e logm são não estacionárias, é necessário realizar testes de
cointegração nas mesmas antes de diferenciá-las para que a análise de regressão possa
ser feita com séries estacionárias. Caso suas tendências estocásticas estejam ligadas a
uma relação de equilíbrio ou cointegração, exprimir esse processo em primeira dife-
rença, com a remoção de suas tendências estocásticas sem incorporar um modelo de
correção de erros, implica perda de informação dos dados.

A hipótese de cointegração entre as variáveis I(1) log y e log m foi testada pelo
método de máxima verossimilhança multivariada de Johansen (1988). Para escolher
o número adequado de lags do VAR partiu-se de um número suficientemente grande
de lags para capturar a dinâmica do sistema.16 Foram utilizados dois critérios para a
escolha de lags: os testes multivariados de AIC (Akaike Information Criterion) e SBC

(Schwartz Bayesian Criterion), calculados como:

AIC = Tlog|∑n| + 2N

SBC = Tlog|∑n| + Nlog(T),

em que |∑n| é o determinante da matriz de variância/co-variância dos resíduos;
n, o número de lags da estimação; e N, o número total de parâmetros estimados em
todas as equações. Pelo critério de Akaike, o número de lags escolhido foi cinco en-
quanto, por Schwartz, esse número foi 1, como podemos ver na tabela 5.

                                                       

16 Como o programa utilizado para testar a hipótese de cointegração entre as variáveis − RATS − tra-
balha com as variáveis em nível, partiu-se de uma defasagem de 13 trimestres no VAR com base
na hipótese de que três anos é um período suficientemente longo para capturar a dinâmica do
sistema.
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TABELA 5
Teste de AIC e SBC para Escolha de lags

lags AIC SBC

13 -447,351 -352,246
12 -438,996 -350,936

11 -435,764 -354,748
10 -441,668 -367,697
9 -448,882 -381,956
8 -455,138 -395,257
7 -457,901 -405,065

6 -457,544 -411,753
5 -462,707 -423,96

4 -450,518 -418,817
3 -449,805 -425,148
2 -442,992 -425,38
1 -446,441 -435,874

Variáveis: Logm Logy.

Para resolver a contradição entre os resultados dos testes, foi utilizado o teste de
razão de verossimilhança. Pela razão de verossimilhança, o teste (T-c)(log|∑r| -
log|∑i|) pode ser comparado a uma distribuição χ 

2, com o número de graus de li-
berdade igual ao número de restrições em que ∑r e ∑i são as matrizes de variân-
cia/co-variância dos resíduos do sistema restrito e irrestrito, respectivamente; c, o
número de parâmetros estimado em cada equação do sistema irrestrito; e T, o núme-
ro de observações utilizadas. Se a restrição de um número reduzido de lags não esti-
ver equalizada (binding), espera-se que o log|∑r| seja igual ao log|∑i| e escolhe-se,
então, o menor número pelo critério da parcimônia. Ao estimarmos as razões entre
13 e 9, 9 e 5; e 5 e 1 lags, obtivemos apenas um valor significativo para a razão entre
5 e 1, e conclui-se então, pelo modelo com cinco lags, como pode-se ver na tabela 6.

TABELA 6
Razão de Verossimilhança

G.l. Valor Observado Grau de Significância

 13/9 16 11,34 0,79

 9/5 16 10,14 0,86

 5/1 16 35,92 0,00
Obs.: Valores críticos: 5% = 26,3  1%= 32,00.

Variáveis: logm logy.
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Pela razão de verossimilhança, pode-se ver, também, que a inclusão de variáveis
dummies sazonais é não significativa (tabela 7).

TABELA 7
Razão de Verossimilhança, para Inclusão de Valores

Críticos a 5% Dummies Sazonais

G.l. Valor Crítico Valor Observado Grau de Significância

6 12,59 9,51 0,14690

O teste de cointegração é feito então para o VAR com cinco lags e sem dummies sa-
zonais. Como a hipótese nula de não-autocorrelação e normalidade nos resíduos
desse VAR é aceita, o teste de cointegração pôde ser feito (tabela 8).

TABELA 8
Teste de Cointegração entre as Variáveis: Logm Logy

Estimativa com constante e sem tendência

Eigenvalue L-max Trace H0: r p-r L-max90% Trace90%

0,2783 12,4 14,07 0 2 10,29 17,79

0,043 1,67 1,67 1 1 7,5 7,5

Estimativa sem constante e sem tendência

Eigenvalue L-max Trace H0: r p-r L-max90% Trace90%

0,1716 7,15 8,1 0 2 7,37 10,35

0,0246 0,95 0,95 1 1 2,98 2,98

Vemos, na tabela 8, que a hipótese nula de cointegração entre as variáveis I(1), log
m e log y é rejeitada; assim, a equação (20) foi estimada por OLS com essas variáveis
em primeira diferença e as outras em nível:
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Nessa equação foi utilizada a hipótese de expectativas racionais t
e
t ππ =  para a in-

flação esperada πe, pois esta apresentou os melhores resultados e T1, T2 e T3 são
dummies sazonais. Pelo teste de DW e pela estatística Ljung-Box Q, que segue uma
distribuição χ2, a hipótese nula de não-autocorrelação nos resíduos é aceita. Os coe-
ficientes da equação acima são, então, substituídos na equação (22) para calcularmos
a taxa de juros hipotética para a economia fechada i’. A partir daí pode-se calcular o
coeficiente de integração financeira da economia.

Resultados com parâmetros constantes

Para que se possa posteriormente analisar a estabilidade dos parâmetros durante o
processo de abertura financeira, com a aplicação do filtro de Kalman, é importante
que as equações (24) e (25) satisfaçam testes de autocorrelação, heterocedasticidade e
normalidade nos resíduos baseados na hipótese de parâmetros constantes. A equa-
ção (24) foi primeiramente estimada por OLS. Como seus resíduos apresentaram au-
tocorrelação, ela foi reestimada por um processo auto-regressivo de ordem 1 (AR1)
pelo procedimento de procura por máxima verossimilhança.17

Esse procedimento transforma todas as variáveis pelo filtro F(L) = 1- ρL. Sob a
hipótese nula de parâmetros temporalmente invariáveis, que é feita no momento ini-
cial da aplicação do procedimento de Kalman, o uso de um ρ fixo é defensável e o
procedimento acima fornece uma estimativa consistente de ρ que é utilizada para
produzir uma estimativa consistente dos parâmetros ϕ e µ. Os resultados obtidos
por (AR1) foram os seguintes:
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O resultado acima mostra que a soma dos coeficientes é próxima a 1 e que o pa-
râmetro de ajustamento, que procura considerar as fricções decorrentes de custos de

                                                       
17 O procedimento de Cochrane Orcutt pode convergir para a raiz errada na presença de variáveis

defasadas. O procedimento por máxima verossimilhança, apesar de convergir mais lentamente,
garante encontrar um ótimo global para a raiz. A estimação por máxima verossimilhança de um
modelo como:
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transações e lags de informação, é, estatisticamente, igual a 1, o que implica ajusta-
mento instantâneo da taxa de juros doméstica às mudanças na PJC. Assim, a exclusão
do parâmetro de ajustamento não afeta o resultado das estimativas. A constante η
adicionada à PJC para considerar as diferenças na qualidade dos ativos comparados,
além de apresentar um valor extremamente baixo (0,013), é, estatisticamente, não si-
gnificativa.

Ao estimarmos a equação (24) que impõe a restrição de soma igual a um dos coe-
ficientes (ϕ = 1-µ) e ao corrigirmos a autocorrelação serial pelo mesmo procedi-
mento antes descrito e sem o coeficiente de ajustamento, obtemos um valor seme-
lhante para o grau de integração financeira:

350,3

2

2

1
015,101,180

0,470

   0,859)Pr(   4,6991)-Q(10
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=
==
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ρ
χ
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O parâmetro satisfaz os limites teóricos (0,1) e é significativamente diferente de 0
e não diferente de 1. Assim, a hipótese de mobilidade perfeita de capitais não pode
ser rejeitada. As estatísticas DW e Q – Ljung-Box aceitam a hipótese nula de não-
autocorrelação nos resíduos. A constante que procura captar as diferenças entre as
qualidades dos ativos também foi não significativa, além de apresentar um valor ex-
tremamente baixo (0,005).

Podemos, pela tabela abaixo, comparar o resultado constante obtido por esse
trabalho com o resultado obtido por outros trabalhos para outros países e para o
Brasil, num período amostral diferente.

Ao compararmos o resultado do coeficiente constante para o Brasil, obtido por
este trabalho para o período de 1988-II/1998, com o obtido por Haque e Montiel
(1990) para o período de 1969/1987, observamos que houve uma abertura da conta
de capitais entre 1969 e 1998. Este trabalho, além de ter obtido resultado maior em
valor, também aceita a hipótese nula de perfeita mobilidade de capitais (ϕ=1), en-
quanto o segundo a rejeita.
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TABELA 9
Estimativas Constantes do Grau de Abertura Financeira

Fonte País ϕ Teste t Período

Haque e Montiel (1990)

Haque e Montiel (1990)

Haque e Montiel (1990)

Edwards e Khan (1985)

Robinson et alii (1991)

Reisen e Yèches (1993)

Estimado neste trabalho

Brasil

Índia

Uruguai

Colômbia

Tailândia

Coréia

Brasil

0,723

0,158

0,890

0,840

0,590

0,594

0,873

6,71

1,41

14,14

5,94

6,30

7,94

10,02

1969-1987

1969-1987

1969-1987

III/1968-IV/1982

1978-1990

1980-1990

1988-II/1998

É importante observar que o modelo poderia ter apresentado problemas decor-
rentes de diferenças na qualidade dos ativos comparados entre o Brasil e o resto do
mundo; caso não existisse, na economia, uma taxa de juros interna determinada pelo
mercado e sobre a qual não incidisse nenhum tipo de restrição legal interna, como
ocorre em muitas economias emergentes. Nesse caso, a hipótese de integração fi-
nanceira perfeita poderia ser rejeitada, mesmo quando, de fato, ela ocorre. Com isso,
uma baixa qualidade na série de dados disponíveis a ser utilizada no teste daria um
grau de mobilidade de capitais menor do que o existente. Como o coeficiente de
abertura obtido pelas estimativas foi alto e significativo, podemos afirmar que não há
problemas com a especificação do modelo e com os dados utilizados.

Antes de implementar o Filtro de Kalman para obser-
varmos a trajetória desses parâmetros entre 1988 e

1998, é necessário especificar os valores iniciais para as variáveis de estado e substi-
tuir as matrizes desconhecidas por suas estimativas. Na estimativa, a matriz de transi-
ção foi especificada como uma matriz identidade, e admite-se, então, que o vetor
estado segue um processo de passeio aleatório. Os valores iniciais foram estimados
por OLS, após tratar as matrizes como coeficientes fixos. Após obtidos esses valores,
os parâmetros σ2 e Mt foram estimados ao maximizar-se a função de verossimilhan-
ça, e supor que a distribuição de yt, condicionada em Xt e nos valores passados de (yt,
Xt,) é normal multivariada (gaussiana).

O gráfico 1 descreve, pela linha central, a trajetória do coeficiente estimado sob a
restrição de que a soma de ϕ e µ seja igual a 1 (equação (24)), e, pelas linhas ponti-
lhadas, seu respectivo intervalo de confiança. Apesar de seu valor não extrapolar o

4.1 Parâmetro Variável
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intervalo de confiança de 95% obtido na estimativa dos parâmetros constantes,
como o intervalo de confiança variável é mais estreito, a hipótese nula de perfeita
mobilidade de capitais é rejeitada em todo o período.

É importante, ainda, observar que, apesar de o comportamento da taxa de juros
doméstica ser explicado principalmente pelo comportamento da PJC, o mercado
monetário doméstico ainda exerce uma pequena e decrescente influência sobre o
mesmo. Esse resultado confirma a suposição de que nenhum dos fatores, domésti-
cos e externos, poderia ser ignorado na modelagem da taxa de juros.

O grau de abertura da economia apresentou uma tendência crescente a partir de
1992 e confirmou a existência de um mecanismo no qual os agentes aprendem a
contornar os novos controles impostos sobre a economia a partir de 1993.

GRÁFICO 1
Trajetória do Parâmetro ϕ Estimado sob a Restrição de que µ =1-ϕ
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90 91 92 93 94 95 96 97 98

SV1 Forecast Estimates ± 2SE

5  CONCLUSÃO

Este trabalhou procurou estimar a medida do grau de abertura financeira da eco-
nomia brasileira, ou da conta de capitais do balanço de pagamentos. Além de ser uma
variável-chave para o estudo de políticas macroeconômicas, sua estimação tem se torna-
do cada vez mais importante, pois os últimos anos se caracterizaram por uma tendência
de liberalização financeira da economia brasileira. O modelo estimado descreve a taxa de
juros de equilíbrio doméstico, por meio de uma média ponderada da taxa de paridade de
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juros coberta e da taxa de equilíbrio do mercado monetário doméstico, que seria obser-
vada caso a conta de capitais fosse completamente fechada.

A determinação do comportamento da taxa de juros e de como ela responderá a
influências externas e a políticas domésticas são questões de política econômica.
Com essa resposta, as autoridades monetárias podem prever os efeitos de suas polí-
ticas sobre variáveis macroeconômicas, como poupança, investimento, balanço de
pagamentos, e crescimento econômico. A influência dos fatores domésticos e exter-
nos sobre a taxa de juros doméstica foi estimada, por um lado, com a imposição de
que a soma desses dois coeficientes seja igual a 1, e, por outro, sem impor essa res-
trição. O coeficiente varia entre 0 e 1, e quanto mais próximo a 1, maior o grau de
abertura financeira da economia.

A estimativa irrestrita dos parâmetros constantes mostrou que a soma dos coefi-
cientes é próxima a 1. O valor do coeficiente de abertura para a estimativa restrita foi
alto (0,873), estatisticamente igual a 1, e muito próximo do obtido pela estimativa ir-
restrita (0,891). Ambas as estimativas mostraram que o parâmetro de ajustamento,
que procura considerar as fricções decorrentes de custos de transações e lags de in-
formação, é, estatisticamente, igual a 1, o que implica um ajustamento instantâneo da
taxa de juros doméstica às mudanças na PJC. Assim, a exclusão do parâmetro de
ajustamento não afeta o resultado das estimativas. A constante adicionada à PJC, para
considerar as diferenças na qualidade dos ativos comparados, além de apresentar um
valor extremamente baixo, foi, estatisticamente, não significativa.

Ao comparar-se resultado do coeficiente constante para o Brasil, obtido por este
trabalho para o período de 1988-II/1998, com aquele obtido por Haque e Montiel
(1990) para o período de 1969/1987, observa-se que houve uma abertura da conta
de capitais entre 1969 e 1998.

Como a estimativa da equação irrestrita forneceu resultados muito próximos da
restrita, foi estimado apenas o coeficiente variável da equação restrita. Essa estimati-
va foi de extrema importância. Pelo intervalo de confiança do coeficiente constante,
a hipótese nula de plena mobilidade de capitais (ϕ = 1) não poderia ser rejeitada,
mas, como o intervalo de confiança do coeficiente variável é mais estreito, pois o
valor do coeficiente é corrigido a cada momento, a hipótese nula de plena mobilida-
de de capitais foi rejeitada.

A estimativa variável mostrou que as autoridades monetárias ainda mantêm um
pequeno e decrescente controle sobre a taxa de juros doméstica, apesar de seu com-
portamento ser quase que totalmente determinado internacionalmente, pela paridade
de juros coberta. Esse resultado confirmou a necessidade de se incorporarem tanto
as variáveis externas quanto as domésticas para explicar o comportamento da taxa de
juros doméstica.

O valor do coeficiente de abertura da conta de capitais, obtido pelas estimativas
constante e variável, também é maior que o esperado pelo estudo da legislação, pois
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ainda existem controles sobre o fluxo de capitais e, a partir de 1993, foram impostos
vários controles sobre a entrada de capitais de curto prazo para investimentos em
renda fixa.

O fato de o valor do coeficiente variável ter sido crescente a partir de 1992 mos-
trou a pequena eficácia dos novos controles impostos a partir de 1993 e a existência
de um mecanismo no qual os agentes aprendem a contornar os novos controles im-
postos ao fluxo de capitais.
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ANEXO 1

Especificação da Equação de Demanda por Moeda

Os estudos teóricos e empíricos da demanda por moeda têm uma história im-
pressionante que começa no século passado. Goldfeld e Sichel (1990) apresentam
uma revisão extensa dos trabalhos teóricos e empíricos mais recentes.

A partir desses estudos, considera-se, hoje em dia, que a moeda pode ser deman-
dada por pelo menos dois motivos: para suavizar as diferenças entre o fluxo de ren-
da e de consumo do agente econômico ou como um dos vários ativos em seu por-
tfólio. Essas duas demandas levam à especificação na qual a moeda nominal deman-
dada Md depende do nível de preços P, de uma variável de escala Y, da taxa de infla-
ção π18 e de um vetor R das taxas de retorno em vários ativos, que representa o
custo de oportunidade de reter moeda M:

),,,( RYPgM d π=

Por suposição, a função g(.) é homogênea de grau 1 em P, crescente em Y, de-
crescente em π e nos elementos de R associados aos ativos excluídos da moeda M –
rx - e crescente em relação aos retornos dos ativos incluídos na moeda M - ri. Por ser
homogênea de grau 1 em P, essa função pode ser expressa em estoques reais de mo-
eda e, ao utilizarmos como variável dependente o ativo M1, que não rende juros, as
variáveis poderiam ser relacionadas pela seguinte expressão log-linear19 estática:

e
tttt iym παααα 3210 loglog +++= , (1)

em que mt = (M/P)t ; yt , a renda real20; yt = (Y/P)t ; 
e
tπ , a taxa de inflação espera-

da; e it,, a taxa nominal de juros. Os coeficientes α0,..., α3, são, respectivamente, um

                                                       

18 Ver Cagan (1956) para a explicação da inclusão da taxa de inflação em g(.). Tourinho (1995) tam-
bém utiliza o modelo de Cagan para demonstrar teoricamente a necessidade de se incluir a variá-
vel inflação esperada em períodos de altas inflacionárias. Triches (1992) testa e não rejeita a inclu-
são da taxa de inflação na equação como uma variável que mede o custo de oportunidade em re-
ter moeda. Em períodos de altas inflacionárias e ao adotar conceitos mais amplos de moeda para
representar a variável endógena, a taxa de inflação torna-se mais importante do que a taxa de ju-
ros para explicar a demanda por moeda, pois os agentes optam por reter ativos físicos e não fi-
nanceiros, o que indica que ambas as variáveis devem entrar na equação.

19 A equação de demanda por moeda é usualmente especificada na forma log-linear, mas pode tam-
bém ser especificada pela forma linear, logarítmica ou Box Cox, como em Tourinho (1995).

20 Poderiam também ter sido utilizadas, como variáveis de escala, a renda permanente ou a riqueza,
todas em termos reais. O PIB é, tradicionalmente, utilizado em modelos transacionais, enquanto a
renda permanente, freqüentemente medida como uma média exponencial ponderada dos valores
correntes e passados do PIB, é mais utilizada por teóricos quantitativos modernos. Como a renda
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intercepto à elasticidade renda e à semi-elasticidade da taxa de juros e da taxa de in-
flação esperada. Os sinais antecipados são α1 > 0, α2 < 0 e α3 < 0.

Ao supormos que no curto prazo a função demanda por saldos reais de moeda
ou por encaixes reais segue uma especificação dinâmica, a equação de curto prazo é
então derivada ao postular-se um mecanismo de ajustamento parcial real, em que β é
o coeficiente de ajustamento, 0 ≤ β ≤1:

]log[logloglog 11 −− −=− tttt mmmm β (2)

Ao combinarmos (1) e (2):

13210 log)1(loglog −−++++= t
e
tttt miym βπβαβαβαβα  (3)

O mecanismo de ajustamento parcial real pressupõe que o ajustamento entre os
saldos monetários e a mudança do nível de preços é instantâneo e que o saldo real
de moeda defasado é um determinante do saldo real de moeda corrente. A explica-
ção, apesar de muito discutida, baseia-se em custos de ajustamentos quadráticos de
saldos reais de moeda ou no desejo dos agentes em se prevenirem de variações não
antecipadas na renda.

Para definir o tratamento mais adequado de se estimar a equação de demanda por
moeda no Brasil, Triches (1992) estimou, na forma log-log, a função demanda por
moeda estática ou de longo prazo, de curto prazo, com mecanismo de ajustamento
parcial real e nominal e a demanda por moeda com distribuição defasada. Todos os
modelos foram estimados por OLS e, em alguns deles, a correlação serial foi removi-
da pelo método de Cochrane – Orcutt.

Os resultados mais próximos daqueles esperados pela abordagem teórica, com
sensibilidades mais significativas e maiores coeficientes de determinação, foram obti-
dos pela equação de curto prazo com ajustamento parcial real e de distribuição defa-
sada. Os coeficientes de ajustamento situaram-se num intervalo entre 0,10 e 0,50 e,
aproximadamente, 0,83 para estimativas anuais, devido à maior disponibilidade de
tempo para o ajustamento dos saldos desejados.

Apesar de obter os melhores resultados, a especificação de ajustamento parcial
real apresenta alguns problemas. Como em Triches (1992), a maior parte dos traba-
lhos econométricos, usualmente, obtém um valor de 1-β próximo a 1, o que implica
uma pequena velocidade de ajustamento (β ≅ 0) para os saldos reais de moeda e,
além disso, os resíduos são autocorrelacionados, mesmo na presença da variável de-
pendente defasada.

                                                                                                                                                       
permanente é vista como uma proxy para a riqueza, medidas diretas de riqueza (riqueza não hu-
mana) também podem ser utilizadas, o que também é consistente com o motivo transacional.
Dado que o PIB e a renda permanente são altamente correlacionados, estes tendem a funcionar
igualmente bem.



 ESTIMATIVAS DO GRAU DE ABERTURA DA CONTA DE CAPITAIS NO BRASIL − 1988 A 1998           37

Para explicar esse problema, Goodfriend (1985) defende que erros de medida nas
variáveis independentes induziriam os resíduos da regressão a apresentarem correla-
ção serial, que seria captada pela presença da variável dependente defasada. Assim,
essa variável se tornaria significativa, mesmo que a relação de demanda fosse estática.
Ao utilizarmos uma especificação mais simples da equação (2), o modelo sob a hi-
pótese nula de que não existe dinâmica, mesmo no curto prazo, e nem erro de me-
dida é:

ttt iym 210
~ ααα ++= (4)

Supostamente, a série para a variável exógena y~  não é disponível à investigação
empírica e a série utilizada em seu lugar está relacionada a ela pelas seguintes equa-
ções de medida:

ttt yy ξ+= ~  (5)

tt LL εψξφ )()( = ; εt ∼ IN(0,σ2) (6)

em que φ(L) e Ψ(L) denotam escalares polinomiais com o operador defasagem L.
Ao substituirmos (5) e (6) em (4):

tttt iym µααα +++= 210 (7)

em que tt ξαµ 1−= (8)

Assim, µt é um processo estacionário ARMA:

tt LL νψµφ )()( = νt ∼ IN(0, α1
2σ2) (9)

Ao usarmos (9) em (7) obtemos:

tttt LiLyLmL µψφαφαφαφ )()()()1()( 210 +++= (10)

Dadas as equações de (4) a (6), a relação (10) explicaria porque funções de de-
manda por moeda podem ser estimadas dinamicamente e, ainda assim, apresentar
erros serialmente correlacionados. Goodfriend (1985) também demonstra que os er-
ros nas variáveis ou variáveis omitidas nessas especificações viesam o coeficiente
para o valor de 1 quando os erros de medida exibem um alto grau de autocorrelação
positiva.

Como as variáveis que entram na equação de demanda por moeda são, em geral, bem
caracterizadas por processos com raízes unitárias (ou seja, integrados de ordem 1 – I(1)),
exprimir esse processo em primeira diferença, com a remoção de suas tendências esto-
cásticas, para que a análise de regressão possa ser feita com séries estacionárias pode
implicar perda de informação dos dados, pois suas tendências estocásticas podem
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estar ligadas a uma relação de equilíbrio ou cointegração entre as variáveis. No caso
de variáveis cointegradas, uma regressão OLS das variáveis em nível proporciona es-
timativas superconsistentes dos parâmetros.

Isso ocorre quando, apesar de mt, yt e it serem processos I(1), µt é um processo
estacionário − I(0). Então (7) demonstra que mt, yt e it devem ser co-integradas com
os parâmetros da combinação linear de cointegração (depois de normalizada em mt)
igual aos parâmetros da função demanda estática, que, de acordo com a teoria de
Goodfriend (1985), deve ser chamada de curto prazo. Assim, métodos de cointegra-
ção poderiam ser usados para estimar os parâmetros da função de curto prazo (4),
pois seriam supereficientes e robustos à omissão de variáveis e ao viés de erros nas
variáveis.

Taylor (1994) desenvolve um modelo para testar a hipótese nula de Goodfriend
(1985), que interpreta as relações de cointegração como funções demanda de curto
prazo, sob a hipótese alternativa, normalmente utilizada em trabalhos empíricos, de
que essas relações são funções demanda de longo prazo. Sabemos que, se essas rela-
ções forem de longo prazo, a dinâmica de curto prazo das variáveis deve ser expressa
por um modelo de correção de erros e, sob a hipótese nula − ou seja, caso a dinâmi-
ca da demanda por moeda seja devida somente a erros de medida, o que imporia
uma estrutura dinâmica idêntica para as variáveis explicativas e explicada −, os erros
poderiam ser resolvidos com a limpeza dos resíduos.

Ao obtermos, por cointegração, estimativas consistentes do processo de erro da
equação (7), Taylor (1994) estimou a ordem de φ(L) e Ψ(L), por Box-Jenkins (1976),
e pôde, assim, testar a presença de fatores comuns na especificação dinâmica (10).
Os testes, feitos com dados trimestrais de 1952-II/1972-IV, para um período com
função de demanda estável, rejeitaram as restrições de fatores comuns e, assim, a hi-
pótese nula de Goodfriend, e aceitaram a alternativa de que erros de medida não são
os únicos responsáveis para a natureza dinâmica das relações empíricas da demanda
por moeda.

A solução obtida de dinâmica intrínseca à função demanda mostra que modelos
dinâmicos que, devido à existência de um vetor de cointegração, incorporam essas
restrições de longo prazo, são o caminho certo a seguir.
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ANEXO 2

Definições dos Dados e Fontes

Ao invés de se trabalhar com uma série de renda permanente, utiliza-se o nível de
renda corrente, representado pelo produto interno bruto trimestral real com ajuste
sazonal, obtido do Anuário Estatístico do Brasil – IBGE e da página do IBGE na in-
ternet. O índice de preço utilizado para ajustar a série de M1 ao valor presente foi o
IGP-DI, disponível no Suplemento Estatístico – Séries Históricas do Banco Central
do Brasil. A série de taxa de juros interna utilizada foi a Over Selic, fornecida pela An-
dima, e a externa foi a U.S. Treasury Bills do International Financial Statistics. A série de
desvalorização cambial esperada te&  foi  medida com base no primeiro dia do mês do
mercado futuro de dólares, e os dados foram fornecidos pela Bolsa de Mercadorias
& Futuros. O conceito de moeda utilizado é o conceito restrito M1. Como a hipóte-
se de homogeneidade de preços é aceita, M1 é deflacionada pelo índice de preços
IGP-DI. As séries de M1, reservas (liquidez internacional) e taxa de câmbio (venda)
foram obtidas nos boletins mensais do Banco Central do Brasil. As taxas trimestrais
de juros e o índice de preço trimestral foram calculados como a média dos três me-
ses do período, de acordo com a metodologia do International Financial Statistics.
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