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DESONERAÇÕES EM ALTA COM RIGIDEZ DA CARGA
TRIBUTÁRIA: O QUE EXPLICA O PARADOXO DO

DECÊNIO 2005–2014?

Rorigo Octávio Orair *

Daniel Luiz Fonseca de Aguilar †

Resumo

O texto utiliza séries mensais da carga tributária para subsidiar uma
investigação dos determinantes da sua evolução recente. As estimativas
mostram que a carga alcançou 33,4% do produto interno bruto (PIB) em
2014, que é um valor um pouco abaixo dos 33,6% de 2005, sem mostrar
indícios de tendência expansiva. Analisa-se também a política tributária
do decênio 2005–2014, que pode ser caracterizada pelo predomínio das
desonerações. A partir dessas constatações, o estudo dedica-se a explorar
um paradoxo: por que a carga tributária se manteve rígida às significa-
tivas desonerações? São investigadas as causas desse paradoxo por uma
análise descritiva e uma modelagem econométrica de parâmetros variá-
veis. Os objetivos principais são avaliar as trajetórias dos componentes
das receitas tributárias, suas relações com as bases econômicas de incidên-
cia e possíveis influências das desonerações nessas relações.

Palavras-chave: Carga tributária; modelo de parâmetros variáveis; deso-
nerações tributárias.

Abstract

This paper uses Brazilian monthly tax burden time series as an input
for a study of its recent dynamic determinants. The estimates shows that
tax burden reached 33,4% of GDP in 2014, which is lower than 33,6% of
2005 and without trend of growth. In addition, an analysis of tax policy
in Brazil during the decade 2005–2014 characterized by tax cuts predom-
inance. Based on this information this paper is dedicated to a paradox:
why is the tax burden stable, even in the presence of tax cuts? The causes
of this paradox are investigated by a descriptive analysis and an economet-
ric model with variable parameters. The main objectives are to assess the
trajectories of tax revenues components, its relations with the economic
incidence base, and the possible influences of the tax cuts in such rela-
tions.

Keywords: Tax burden; variable parameter model; tax cuts.

JEL classification: H20, C32

DOI: http://dx.doi.org/10.11606/1413-8050/ea129689

* Instituto de Pesquisa Econômica Aplicada. E-mail: rodrigo.orair@ipea.gov.br
† Instituto Brasileiro de Geografia e Estatística. E-mail: daniel.aguilar@ibge.gov.br

Recebido em 27 de janeiro de 2014 . Aceito em 22 de setembro de 2015.

http://dx.doi.org/10.11606/1413-8050/ea129689


6 Orair e Aguilar Economia Aplicada, v.20, n.1

1 Introdução

O tema da carga tributária bruta (CTB) é notoriamente controverso e assumiu
crescente relevância no debate sobre a política fiscal brasileira em razão do
movimento de ascensão desde a promulgação da Constituição Federal de 1988
(CF/1988), quando partiu de níveis próximos a 23% para superar 33% do pro-
duto interno bruto (PIB) em 2014. Esse fenômeno foi abordado em diversos
estudos que, em comum, enfatizam o papel das onerações tributárias (Giam-
biagi 2002, 2006, 2008, Khair et al. 2005, Afonso et al. 2013, Rezende et al.
2008, Santos et al. 2008, Santos & Gentil 2009, entre outros). Deve-se obser-
var, entretanto, que o período no qual predominavam medidas de onerações
tributárias encerrou-se em 2004, e o decênio 2005–2014 caracterizou-se por
crescentes desonerações1. Além disso, o avanço da carga ficou concentrado no
período 1988–2005, e no período subsequente o indicador mostrou-se relati-
vamente estável ao redor de 33,4% do PIB sem evidenciar tendência expansiva.
Por essas razões, este trabalho dedica-se a um paradoxo pouco explorado na
literatura: por que a carga tributária se manteve rígida às significativas deso-
nerações?

A próxima seção sintetiza os principais argumentos subjacentes à litera-
tura que analisa o processo de evolução da CTB, explora sua dinâmica mais
recente e destaca as significativas desonerações tributárias do decênio 2005–
2014. A seção 3 apresenta uma análise descritiva a partir da decomposição
da CTB pelas bases econômicas de incidência dos tributos. Os objetivos serão
identificar as principais trajetórias dos componentes da carga e avaliar suas
relações com as bases econômicas e possíveis influências das desonerações tri-
butárias. As séries utilizadas neste trabalho e os critérios de classificação são
atualizações de Orair (2013), que seguem as recomendações do novo sistema
de estatísticas fiscais (FMI 2001, 2014).

A análise será aprofundada na seção seguinte, que apresenta uma mode-
lagem econométrica de parâmetros variáveis para as séries mensais dos com-
ponentes das receitas tributárias. Segue-se, assim, a pouco extensa literatura
econométrica brasileira que considera a possibilidade de inconstância para-
métrica nos modelos das receitas públicas.2 A vantagem dessa abordagem é
captar explicitamente as alterações ao longo do tempo, tanto na elasticidade
da arrecadação em relação à sua base tributável quanto no termo autônomo
por fatores não observáveis, por exemplo, alterações originadas das mudanças
na legislação tributária e melhorias no aparelho de arrecadação ou no grau de
formalização da economia. Essa abordagem mostra-se útil para os propósitos
deste estudo, que procura avaliar as relações dos componentes das receitas
tributárias com as respectivas bases de incidência e as influências das constan-
tes desonerações e onerações tributárias nessas relações. Este será o ponto de
partida no desenvolvimento de uma explicação plausível para o paradoxo de
desonerações em alta com rigidez da carga tributária.

1Ao longo do trabalho, o termo oneração tributária será utilizado para se referir às modifica-
ções na legislação responsáveis pela criação ou majoração de alíquotas e de bases de incidência
dos tributos. Por oposição, o termo desoneração tributária corresponderá às eliminações ou redu-
ções de alíquotas e bases de incidência dos tributos, incluindo-se deduções e regimes especiais de
tributação.

2Hernández (1998), Portugal (2001), Santos et al. (2008), Medrano et al. (2009, entre outros.);
Santos et al. (2008) apresentam uma resenha da literatura econométrica sobre modelagem das
receitas públicas brasileiras.
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2 Panorama da CTB – 1988/2014

A figura 1 apresenta estimativas anuais do período 1988–2014 que permi-
tem visualizar o movimento de ascensão da CTB, quando avançou 10 pon-
tos percentuais (p.p.) ao partir de níveis próximos a 23% para superar 33%
do PIB. Esse avanço ficou concentrado no período 1988–2005 e, no decênio
2005–2014, a carga passou a oscilar ao redor de 33,4% do PIB sem evidenciar
uma tendência expansiva, como se pode visualizar de maneira mais precisa
no indicador mensal da figura 2. Diversos estudos abordaram o fenômeno
de ascensão da CTB após a CF/1988 e convergem ao enfatizarem o papel das
onerações tributárias, principalmente contribuições sociais (Giambiagi 2002,
2006, 2008, Khair et al. 2005, Afonso et al. 2013, Rezende et al. 2008, Santos
& Gentil 2009, entre outros.)

É possível, entretanto, identificar uma reorientação da motivação por trás
dessas onerações ao longo do tempo. A elevação da CTB processou-se inici-
almente pelas sucessivas regulamentações das contribuições sociais com ob-
jetivo primordial de custear as despesas de seguridade social, conforme abor-
dado por Varsano (1996), Varsano et al. (1998), Oliveira (2010) e Rezende et al.
(2008). Esses autores destacam que o recurso às contribuições sociais, não
compartilhadas com governos subnacionais e vinculadas às despesas de segu-
ridade social, foi o mecanismo encontrado para equacionar o descompasso na
estrutura de financiamento e reverter a descentralização tributária advindos
das reformas na CF/1988. Reformas que, simultaneamente, restringiram os
recursos disponíveis para a União e ampliaram as obrigações do Estado brasi-
leiro na área social.

A reorientação ocorreu quando o ajuste das contas públicas tornou-se im-
perativo na adoção do regime demetas fiscais em 1999. A política fiscal sofreu
profunda modificação, que fez com que o superavit primário das administra-
ções públicas saísse de um patamar próximo a zero no final de 1998 para mais
de 4% do PIB em 2005, enquanto a CTB acresceu 6,6 p.p. no PIB no mesmo
período. Os analistas da política fiscal passam então a destacar o padrão de
ajuste que ocorreu predominantemente pela expansão das receitas (Giambiagi
2002, 2006, 2008, Rezende et al. 2008, Santos & Gentil 2009, Oliveira 2010).
As onerações das contribuições sociais permaneceram sendo alvo preferencial
dos administradores tributários e foram reorientadas para um duplo objetivo:

i) financiar as despesas da área social, ampliadas pelas necessidades adi-
cionais de recursos de políticas como valorização do salário-mínimo e
programas sociais de transferência de renda;

ii) propiciar receitas adicionais para sustentar o ajuste fiscal (Rezende et al.
2008).

Santos & Gentil (2009) observam ainda que os aumentos legislados na
carga tributária não ocorreram de maneira gradual. Os autores destacam o
caráter pró-cíclico do padrão de ajuste fiscal e suas repercussões negativas no
nível de atividade econômica, sob o argumento de que as onerações tributá-
rias foram propostas mais frequentemente nas situações emergenciais (crises
cambiais de 1998–1999 e 2002–2003), com a finalidade de ampliar o resul-
tado primário em resposta aos desequilíbrios financeiros da dívida pública. A
importância dos desequilíbrios da dívida pública na orientação da política fis-
cal e, mais especificamente, na motivação das onerações tributárias também
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é ressaltada em Rezende et al. (2008) e Oliveira (2010) e corroborada pelas
abordagens empíricas de De Mello (2005) e Santos et al. (2008).
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próprios 2002–2014. Elaboração do autor.

Figura 1: CTB (1988–2014) (Valores em participação (%) no PIB)

Pode-se, assim, afirmar que as análises convergem no sentido de destacar
a expansão da CTB e atribuir essa dinâmica primordialmente aos aumentos
legislados dos tributos e preferencialmente das contribuições sociais, sob o
duplo propósito de financiar despesas de seguridade social e prover recursos
adicionais para sustentar o ajuste fiscal. Também há convergência sobre a im-
portância dos desequilíbrios financeiros da dívida pública enquanto determi-
nante fundamental dos ajustes fiscais após 1998 e, devido ao padrão de ajuste
prevalecente, do processo de elevação da carga tributária3. Essa linha básica
de argumentação parece válida no período 2002–2005. O expressivo desajuste
cambial da ordem de 9,8% do PIB na crise de 2002 levou a dívida líquida
do setor público (DLSP) para o mais alto patamar da história recente (59,8%
do PIB). Isso motivou o anúncio de aumento na meta de superavit primário
no ano seguinte de 3,75% para 4,25%. A necessidade de ampliar a arrecada-
ção precipitou inúmeras modificações na legislação tributária nos anos 2003
e 2004, que impulsionaram o crescimento da CTB até 2005. Mantendo-se
inalteradas as características essenciais do padrão de ajuste que caracterizou
o período anterior e as tendências mais gerais da política fiscal qualificada
como spend-and-tax-policy (Giambiagi 2006, 2008, Rezende et al. 2008).

3Identificar certa convergência na literatura sobre os fatores explicativos da tendência de
ascensão da CTB não implica negar controvérsias sobre as causas e consequências do fenômeno. A
causa fundamental da elevação da carga tributária é atribuída aos desequilíbrios da política fiscal
(rigidezes e incapacidade de contenção de despesas) nas abordagens convencionais de Rezende
et al. (2008) e Giambiagi (2002, 2006, 2008). Por sua vez, os autores de perfil heterodoxo, como
Lopreato (2002, 2006), argumentam que a política fiscal ocupou papel subordinado nas inter-
relações com as políticas monetária e cambial. A raiz dos desequilíbrios fiscais e os determinantes
fundamentais da condução da política fiscal encontram-se na má gestão das demais políticas
macroeconômicas.
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Fonte: Indicador mensal do PIB do Banco Central e
cálculos próprios da carga tributária. Elaboração do autor.

Figura 2: CTB em frequência mensal (dez./2002–
dez./2014) (Valores anualizados em participação
% no PIB)

A política fiscal e, mais precisamente, a política tributária do período
desde 2005 possuem características qualitativamente distintas. Em primeiro
lugar, a DLSP passou a mostrar tendência de declínio até alcançar 31,5% do
PIB em 2013, apesar da inflexão para 34,1% do PIB em 2014. A composição da
DLSP passou por profunda alteração, com desindexação em relação ao câm-
bio e conversão do país em credor externo líquido, que fez com que os ajustes
cambiais perdessem importância enquanto condicionantes do endividamento.
Os impactos dos ajustes cambiais sobre a DLSP foram em média de −0,64%
do PIB ao ano no decênio 2005–2014, no sentido de reduzir o endividamento,
e, no ano da crise cambial de 2008, foi de −2,5% do PIB. Conferindo-se mar-
gem para a flexibilização do regime fiscal e para uma resposta anticíclica da
política fiscal, que incluiu um amplo pacote de desonerações tributárias.

As próprias metas de superavit primário foram reduzidas e gradualmente
flexibilizadas pela introdução do mecanismo que permite deduzir investimen-
tos prioritários (2005) e pela exclusão das estatais Petrobras e Eletrobras (2008
e 2009). Isso resultou na redução do limite de superavit primário para fins de
cumprimento da meta fiscal de 4,19% do PIB em 2005 para 1,80% em 2013,
quando a margem de dedução foi ampliada para também contemplar as deso-
nerações tributárias. O teto de dedução de investimentos e desonerações foi
retirado no ano seguinte e a meta formal de 3,1% do PIB foi cumprida com
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um deficit primário de 0,6%. A mudança na condução da política fiscal fica
mais evidente na abordagem empírica de Schettini et al. (2011), que analisa o
resultado estrutural das administrações públicas, controlado pelos efeitos das
receitas não recorrentes e dos ciclos econômicos, e identifica um movimento
de flexibilização fiscal após 2004. Barbosa (2013) e Lopreato (2014) também
argumentam em favor da inflexão para uma política fiscal expansionista após
o ajuste macroeconômico do período 2003–2005.

A reorientação da política fiscal se expressou na política tributária do de-
cênio 2005–2014, que deixou de ser caracterizada pelo predomínio das onera-
ções. É claro que existiram medidas pontuais como as majorações das alíquo-
tas do Imposto sobre Operações Financeiras (IOF) e da CSLL sobre instituições
financeiras em 2008 – cujos impactos na arrecadação nesse ano, estimados
pela Secretaria da Receita Federal do Brasil (SRFB), foram respectivamente de
R$ 8,4 bilhões e R$ 2,1 bilhões, com o propósito de compensar o fim da Contri-
buição Provisória sobre Movimentação Financeira (CPMF) de R$ 40,6 bilhões.
Já as medidas de desonerações foram implementadas sistematicamente e cres-
ceram ao longo do período, até o elevado patamar de R$ 112,1 bilhões no ano
de 2014 mostrado na tabela 1.

A tabela 1 apresenta as desonerações instituídas pelo governo federal e sua
análise permite traçar uma caracterização da política tributária. Em primeiro
lugar, a política tributária ficou marcada pelo expressivo pacote de desonera-
ções anticíclicas de enfrentamento da crise internacional em 2008 – alíquotas
reduzidas do Imposto sobre Produtos Industrializados (IPI) de bens duráveis
e materiais da construção civil e do IOF sobre crédito das pessoas físicas – e
suas sucessivas prorrogações com o intuito de reativar o nível de atividade
econômica que se desacelerou novamente após 2010.

As desonerações de caráter conjuntural da política anticíclica foram per-
dendo importância em função da recomposição gradual de alíquotas e, sobre-
tudo, da expansão extraordinária das desonerações de caráter mais estrutural
no âmbito da política industrial. As desonerações orientadas para estimular
investimentos e setores econômicos (regimes especiais, programas e desonera-
ções da folha salarial) ganharam força com o lançamento do Plano de Acelera-
ção do Crescimento (PAC) em 2007 e da Política de Desenvolvimento Produ-
tivo (PDP) em 2008, e alcançaram volumes expressivos após o programa Brasil
Maior (2011). Destacando-se as desonerações da folha salarial, destinadas ini-
cialmente a setores mais específicos – principalmente pequenos empresários,
tecnologia da informação, construção civil e segmentos industriais intensivos
em mão de obra – e foram se alargando em benefício de segmentos mais am-
plos como o comércio varejista. Por último, vale mencionar as reduções para
alíquota zero na Contribuição de Intervenção no Domínio Econômico (Cide)
sobre combustíveis e nos tributos federais sobre produtos da cesta básica, en-
quanto instrumento auxiliar da política anti-inflacionária e, no caso da cesta
básica, com o objetivo adicional de reduzir o grau de regressividade da tribu-
tação.

Esse panorama sugere uma inflexão em relação à tendência e aos fatores
explicativos da dinâmica da carga tributária. O período anterior a 2005 se
caracterizou por tendência expansiva da CTB, a qual, segundo a visão pre-
dominante na literatura, pode ser atribuída primordialmente aos aumentos
legislados dos tributos e preferencialmente das contribuições sociais sob o du-
plo propósito de financiar despesas de seguridade social e prover recursos
adicionais para sustentar o ajuste fiscal. Vale ressaltar também o papel dos de-
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sequilíbrios financeiros da dívida pública enquanto determinante fundamen-
tal dos ajustes fiscais após 1998 e, devido ao padrão de ajuste prevalecente,
do processo de elevação da carga tributária. Por sua vez, o período desde
2005 se caracterizou pela redução no nível da dívida pública e nos impactos
dos desequilíbrios financeiros nesse endividamento, ao mesmo tempo que foi
iniciado um movimento de flexibilização da política fiscal com consequente
redução das metas e resultados fiscais primários. Tampouco parece correto
concluir que a política tributária tenha sido caracterizada pelo predomínio
das onerações. A análise sugere que as onerações pontuais foram ao menos
neutralizadas pelas significativas medidas tomadas no sentido contrário e que
o período no qual predominavam aumentos da CTB por onerações tributárias
encerrou-se em 2004.

Mais importante ainda é que não existem indícios de tendência expansiva
no decênio 2005–2014 em que a carga oscilou ao redor de níveis próximos
a 33,4% do PIB, como se pode verificar nas figuras 1 e 2. Salvo a redução
temporária no biênio 2009–2010 que foi influenciada pela crise econômica
e por medidas do governo de enfrentamento via desonerações anticíclicas e
programa de parcelamento de dívidas tributárias conhecido como Refis da
Crise. A recuperação da CTB para 33,4% do PIB ocorreu em 2011, uma vez
superados os impactosmais imediatos da crise, iniciado o desmonte parcial do
pacote de desonerações anticíclicas e restabelecidos os fluxos de pagamentos
das dívidas tributárias.4 Os parcelamentos de dívidas tributárias ocasionaram
receitas extraordinárias nos anos mais recentes, destacando-se a ampliação do
Refis federal em 2013, que provocou um salto no indicador mensal da CTB
(figura 2) de 33,3% do PIB em novembro de 2013 para 33,7% no mês seguinte.
Após deixar de sofrer essa influência extraordinária, o indicador retornou para
33,4% no final de 2014, valor próximo da média de 33,3% do decênio 2005-
2014 e um pouco abaixo dos 33,6% de 2005.

Faz-se necessário, nesse contexto, atualizar as linhas básicas de argumen-
tação presentes nas principais análises sobre a dinâmica da CTB e incorporar
hipóteses compatíveis com um paradoxo do decênio 2005–2014: por que a
carga tributária se manteve rígida às significativas desonerações? Esse pa-
radoxo foi pouco explorado na literatura que está orientada principalmente
para interpretar a tendência de elevação da carga tributária com foco nos au-
mentos legislados dos tributos que prevaleceram no período desde a CF/1988.
Mesmo porque a estabilidade da carga somente ficou evidente após a atuali-
zação das informações do PIB na nova série do Sistema de Contas Nacionais
(SCN) referência 2010, divulgada pelo IBGE em 2015, que, via aumento do
denominador, reduziu os indicadores da CTB no decênio 2005–2014.

Ainda assim, pode-se identificar estudos cuja ênfase não necessariamente
reside nos aumentos legislados dos tributos. Esse é o caso de Santos et al.
(2008) que utilizam técnicas não lineares para modelar a dinâmica da carga
tributária e identificam uma mudança de regime no período 2004–2007. Os
resultados sugerem que a CTB respondeu mais intensamente ao nível de ati-
vidade econômica no regime que prevaleceu nos períodos 1995–1996 e 2002–
2004. Diferentemente do regime dos períodos 1997–2001 e 2005–2007, de
maior sensibilidade à dívida pública e pouca influência do PIB. A partir des-
ses resultados, os autores conjecturam, sem aprofundar a análise, que os des-

4Ver SRFB (2012, 2013) e Orair (2014) para uma análise dos impactos extraordinários dos
programas de parcelamento da dívida sobre a arrecadação.
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colamentos da CTB em relação à dinâmica do PIB no período 1997–2001 estão
associados às mudanças na legislação tributária, e no período 2005–2007 ao
processo de formalização da economia brasileira. Orair (2014) apresenta uma
análise descritiva da CTB, decomposta por bases de incidência e por setores
econômicos, e argumenta que as causas da sua elevação durante 2004–2011
estão mais relacionadas às características do padrão de crescimento econô-
mico – expansão da massa salarial, grau de formalização e lucratividade de
setores econômicos mais beneficiados pelo crescimento (construção civil, in-
dústria extrativa e segmentos dos serviços, entre outros) – que às alterações
na legislação tributária.

Este trabalho considera uma hipótese semelhante como ponto de partida:
a possibilidade de que as bases de incidência de determinados tributos te-
nham crescido acima do PIB e impulsionado a arrecadação mesmo diante das
desonerações tributárias. As duas próximas seções serão dedicadas a explorar
as trajetórias dos componentes da carga tributária decompostos por bases de
incidência e suas relações com as bases tributáveis e desonerações tributárias.

3 CTB e Bases de Incidência – 2005/2014

A tabela 2 apresenta a evolução da CTB decomposta pelas bases econômicas
de incidência dos tributos. O aspecto mais interessante dessa decomposição
é que, apesar da relativa estabilidade do agregado da carga, seus componen-
tes mostram trajetórias muito distintas no decênio 2005–2014. Permitindo-se
diferenciar os componentes que contribuíram para o crescimento da CTB da-
queles que contribuíram no sentido oposto.

Entre os que mais contribuíram para o crescimento, destacam-se os agru-
pamentos de tributos com característica comum de incidirem principalmente
sobre os rendimentos do trabalho. Incluem-se aqui: contribuições sociais (+0,64
p.p. no decênio 2005–2014), que incidem sobre a folha de pagamento e se
diferenciam dos impostos pela vinculação às despesas de seguridade social;
impostos sobre a folha de pagamento (+0,52 p.p.); e impostos sobre renda, lucro
e ganhos de capital – pessoas físicas (+0,38 p.p.). A base de incidência deste
último agrupamento, apesar de mais ampla, também possui relação muito
próxima com os rendimentos do trabalho, devido, em grande medida, a uma
peculiaridade da legislação brasileira que isenta, na pessoa física, as princi-
pais fontes de rendas de empresários e capitalistas ou profissionais liberais
e autônomos (distribuições de lucros e dividendos e determinadas aplicações
financeiras).

A dinâmica da arrecadação não parece dissociada dos rendimentos do tra-
balho na economia brasileira. O período em questão caracterizou-se pela infle-
xão da participação da renda dos empregados no PIB que, segundo os últimos
dados disponíveis das contas nacionais, caiu de 42,6% para 39,3% durante
1995-2004 e passou a crescer até 42,2% em 2011. Em simultâneo à ampliação
no grau de formalização do mercado de trabalho: as ocupações com vínculo
representavam cerca de 45% do total no período 1995–2002 e cresceram até
55,2% em 2012, segundo as informações da Pesquisa Nacional por Amostra
de Domicílios (Pnad) do IBGE. A figura 3 apresenta informações mensais que
reforçam os indícios, sobretudo após 2005, de correlação forte entre remu-
nerações dos ocupados com vínculo e arrecadação dos tributos que incidem
principalmente sobre a renda do trabalho.



14 Orair e Aguilar Economia Aplicada, v.20, n.1

É claro que destacar essa correlação não implica negar a existência de ou-
tros fenômenos tributários que influenciaram a arrecadação, com destaque
para as desonerações que colaboraram para que as contribuições sociais dei-
xassem de crescer em proporção do PIB a partir de 2012 (tabelas 1 e 2).5 Por
ora, cumpre apenas ressaltar que as três categorias de tributos que incidem
principalmente sobre a renda do trabalho apresentaram trajetórias de expan-
são quase ininterruptas, totalizando 1,55 p.p. do PIB no decênio 2005–2014, e
que há evidência, a ser avaliada com mais rigor na próxima seção, de um vín-
culo estreito com a parcela formalizada das remunerações dos empregados.

Os impostos sobre o comércio e as transações internacionais incidem quase
integralmente sobre as importações (99% do total) e também contribuíram
para a elevação da CTB no decênio 2005–2014 (+0,23 p.p.). A figura 3 mos-
tra dois episódios de descolamentos da arrecadação em relação aos fluxos de
importações na economia brasileira, explicáveis por alterações na legislação
tributária que ocasionaram crescimento extraordinário em 2004 e queda em
2014.6 Desconsiderados estes eventos, verifica-se uma correlação forte entre
as trajetórias da arrecadação e das importações, as quais mostraram grande
volatilidade em relação aos ciclos do produto e uma tendência expansiva ao
longo do período no qual as importações passaram de 11,8% do PIB em 2005
para 14,3% em 2014. Essa correlação também será explorada na próxima se-
ção.

Na direção contrária, impostos sobre bens e serviços e impostos sobre renda,
lucro e ganhos de capital – pessoa jurídica contribuíram para reduzir a CTB na
tabela 2. Os impostos sobre bens e serviços formam o mais expressivo compo-
nente da carga que alcançou 15,8% do PIB em 2005, após o avanço de 0,34 p.p.
no período 2002–2005 de mudanças no regime de tributação do PIS/Pasep-
Cofins, que se revelou um instrumento de aumento da arrecadação. A dinâ-
mica no decênio 2005–2014 mostrou forte correlação com os ciclos econômi-
cos (figura 3), mas apresentando taxas de crescimento da arrecadação mais
comumente inferiores ou muito próximas das taxas de crescimento do pro-
duto. Isso é compatível com o fato de concentrarem algumas das principais
desonerações (fim da CPMF, medidas anticíclicas no IPI, incentivos aos inves-
timentos e setoriais etc.). Ainda que, em momentos específicos nos anos 2011
e 2013, as taxas de crescimento da arrecadação tenham sido mais elevadas.
Momentos esses que coincidem com períodos de desmonte parcial do pacote
de desonerações anticíclicas e receitas extraordinárias dos programas de par-
celamentos de dívidas tributárias. Os impostos sobre bens e serviços alcança-
ram 14,0% do PIB em 2014, quando deixa de haver influência da arrecadação
extraordinária do parcelamento de dívidas tributárias, com queda expressiva

5Entre os quais: i) aumento da base de cálculo do IRPF, cujos limites de isenção e faixas de
alíquotas progressivas apenas repuseram a inflação, no contexto de crescimento da massa salarial
acima do PIB; ii) instrumentos tributários de incentivo à formalização e ampliação da cobertura
da previdência social, como as alíquotas reduzidas sobre contribuinte individual e facultativo
(2006) e microempreendedor individual (2008); iii) ampliação da base de cáclulo de grande par-
cela das contribuições sociais e dos impostos sobre a folha de pagamento vinculadas ao salário-
mínimo que cresceu ao longo do período; e iv) desonerações de contribuições previdenciárias
após 2011, por meio da redução de alíquotas com substituição da base de incidência da folha de
pagamento para a receita bruta de determinados setores produtivos.

6Amajoração de alíquotas do PIS/Pasep-Cofins emmaio de 2004, com estimativas de impacto
na arrecadação de R$ 7,2 bilhões e R$ 10,4 bilhões nos anos 2004 e 2005; e a mudança na sua base
de incidência para o valor aduaneiro (cálculo por fora) a partir de outubro de 2013, que reduziu
a arrecadação em R$ 0,7 bilhões e R$ 3,6 bilhões em 2013 e 2014.
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Elaboração do autor. Obs.: As séries estão descritas na tabela 3 da
seção 4.2.

Figura 3: Séries das taxas reais anualizadas de crescimento
dos tributos e dos indicadores das bases de incidência e
coeficientes de correlação de Pearson dessas séries

de 1,78 p.p. do PIB no decênio 2005-2014.
Analogamente, os impostos sobre a renda, lucro e ganhos de capital – pessoa

jurídica merecem destaque na tabela 2 pela queda de 0,23 p.p. no decênio
2005–2014 e porque também foram alvo de inúmeras desonerações. A dinâ-
mica desse agrupamento de impostos apresentou padrões muito distintos de
acordo com o regime de tributação. A arrecadação no regime de lucro pre-
sumido – mais tipicamente adotado em pequenas e médias empresas (PMEs)
com teto de faturamento de R$ 48 milhões, entre outras restrições – mostrou
tendência de expansão gradual: ampliação da participação no PIB de 0,59%
para 0,86% no decênio (+0,27 p.p.). A base de incidência é o faturamento (e
não o lucro), sobre o qual aplica-se uma alíquota que varia de acordo com a
atividade econômica da empresa para presumir umamargem de lucro. Deriva
daí a forte correlação entre a trajetória da arrecadação e os ciclos de atividade
econômica que pode ser visualizada na figura 3.

De acordo com os dados da declaração de IRPJ divulgados pela SRFB, os
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contribuintes que apuram no regime de lucro presumido passaram de cerca
de 0,6 para aproximadamente 1 milhão de empresas.7 Na prática, fica muito
difícil atribuir quanto do crescimento da arrecadação e da base de empresas
contribuintes deve-se a fenômenos motivados por aspectos mais restritos ao
planejamento tributário e o quanto pode ser atribuído a outros fenômenos
mais gerais. Ainda assim, há quemencionar, primeiramente, fenômenos como
a terceirização e a pejotização abordados em Afonso (2014) e Castro (2014). A
expansão da base de contribuintes nesses casos ocorre mais na forma de mu-
dança na composição, com a conversão de contratos de pessoas físicas (profis-
sionais liberais e autônomos) e trabalhadores assalariados para pessoas jurí-
dicas prestadoras de serviços muitas vezes individuais, motivados por auferir
benefícios tributários. Em segundo lugar, deve-se destacar um processo mais
geral de ampliação da base de contribuintes pela formalização das empresas,
favorecido por condições macroeconômicas e políticas públicas, e analisado
em Corseuil et al. (2014). Os aspectos centrais a serem destacados aqui é que
a parcela dos impostos sobre o lucro das empresas que recai tipicamente nas
PMEs mostrou taxas de crescimento da arrecadação persistentemente mais
elevadas que as taxas do produto na figura 3 e isso reflete diretamente a ex-
pansão da base de contribuintes.

Os demais impostos sobre os lucros das empresas (exclusive regime de
lucro presumido) apresentaram queda de 0,50 p.p. do PIB no decênio 2005–
2014 com tendências distintas nos períodos intermediários. Expansão até a
eclosão da crise internacional e retração no período subsequente (2,40% do
PIB em 2004, auge de 3,60% em outubro de 2008 e 2,53% em 2014). Essa par-
cela residual da arrecadação compõe-se quase integralmente pela apuração no
regime de lucro real por meio de alíquotas diretas sobre os lucros contábeis
das cerca de 150 mil maiores empresas do país – que não se enquadram nos
critérios ou optam por não participar do regime de lucro presumido –, quanti-
dade que não variou muito nos últimos anos, com faturamento real médio de
R$ 44,0 milhões em 2012.

Esse é o agrupamento de impostos na figura 3 quemostrou correlaçãomais
fraca e maiores descolamentos em relação aos fluxos de produção. Algumas
mudanças na legislação tributária explicam parcialmente esses descolamen-
tos.8 Outra natureza de eventos atípicos está relacionada à tributação sobre
ofertas públicas de ações discutida em SRFB (2007) e, de maneira mais geral,
às condições excepcionais domercado financeiro no período de boom pré-crise
internacional. Tais condições ensejaram movimentos de valorização de ativos,
ampliação do volume de negociações e reestruturação das empresas que im-
pulsionaram a arrecadação demaneira relativamente independente dos lucros
operacionais e dos fluxos de produção. Seja diretamente via tributação na re-

7As empresas no lucro presumido aumentaram de 629,9 mil para 1.170,5 mil durante 2002–
2008, enquanto a média da receita bruta em valores reais pouco se alterou (R$ 648,1 e R$ 641,4
mil). No período 2008–2012 houve estabilização em cerca de 1 milhão de empresas, com cresci-
mento mais rigoroso da receita média das empresas que alcançou R$ 970,7 mil em 2012, devido
à migração de empresas de pequeno porte para o regime Simples. As pequenas e microempesas
enquadradas no Simples cresceram em todo o período (de 2,3 milhões em 2005 para 3,5 milhões
no ano de 2012), mas representam uma parcela apenas residual na arrecadação da CSLL e IRPJ
(3% do total).

8Por exemplo, os aumentos das alíquotas da CSLL sobre prestadores de serviços a partir de
2005 e sobre as instituições financeiras em 2008; e os programas de refinanciamento de dívidas
tributárias que geraram receitas anormalmente baixas no ano de 2010 e choques positivos extra-
ordinários em 2011 e 2013.
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alização dos ganhos de capital ou indiretamente pelo crescimento dos lucros
não operacionais. Assim como contribuem para explicar o declínio relativo
da arrecadação no período de reversão das condições do mercado financeiro
pós-crise.

Uma limitação que dificulta essa análise é a inexistência de informações
que quantifiquem os lucros operacionais e não operacionais das grandes em-
presas brasileiras. O máximo que se pode obter são aproximações como saldo
das rendas primárias das empresas no SCN/IBGE, com informações até 2011,
ou a receita bruta das empresas que apuram pelo lucro real na consolidação
da DIPJ/SRFB, no período 2008–2012. O saldo das rendas primárias cresceu
em proporção da renda nacional bruta de 21,3% para 22,8% nos anos 2004–
2007 e, após a crise internacional, reverteu para 20,8% em 2009 e 18,7% em
2011. O faturamento das empresas no regime de lucro real foi de R$ 6,986
trilhões no ano de 2008 (em valores constantes) e, após brusca queda para
R$ 6,024 trilhões em 2009 com recuperação no ano seguinte para R$ 6,704 tri-
lhões, passou amostrar relativa estagnação, tendo alcançado R$ 6,655 trilhões
no ano de 2012. Esses indicadores sugerem que a trajetória dos lucros macro-
econômicos, caracterizada pelo crescimento acima do produto no pré-crise
internacional e declínio no período posterior, assemelha-se ao que aconteceu
nos impostos sobre lucro das grandes empresas.

Em resumo, os impostos sobre a renda, lucro e ganhos de capital – pessoa ju-
rídica mostraram tendências distintas de acordo com o regime de tributação
e entre os períodos intermediários do decênio 2005–2014. A arrecadação no
regime de lucro presumido, que recai mais tipicamente sobre as PMEs, apre-
sentou tendência de expansão em proporção do PIB e correlação com os ciclos
econômicos e com a ampliação da base de empresas contribuintes. A parcela
restante, que compreende sobretudo os impostos sobre as grandes empresas
no regime de lucro real, apresentou tendência expansiva durante o boom pré-
crise internacional e inflexão para declínio na reversão subsequente. O grau
de correlação com os fluxos de produção mostrou-se mais fraco e sujeito a
descolamentos que podem ser atribuídos à natureza volátil dos lucros opera-
cionais e a fatores atípicos como as alterações na legislação tributária e ganhos
extraordinários do período de boom do mercado financeiro.

Ressalte-se ainda que o declínio recente dos impostos sobre o lucro das
grandes empresas foi bastante expressivo (−0,96 p.p. do PIB durante 2008–
2014) e não somente superou sua própria expansão no período pré-crise (+0,46
p.p. em 2005–2008), como também aquela verificada nos impostos sobre o lu-
cro das PMEs (+0,27 p.p. no decênio 2005–2014). Essa constatação é compa-
tível com o fato de terem sido alvo de importantes medidas de incentivos tri-
butários setoriais e aos investimentos. O agregado dos impostos sobre a renda,
lucro e ganhos de capital – pessoa jurídica mostrou vultosas oscilações interme-
diárias com ligeira queda no patamar em proporção do PIB quando se consi-
dera o decênio 2005–2014 (−0,23 p.p. na tabela 2).

Pode-se, assim, afirmar que, por trás da rigidez do agregado da CTB du-
rante o decênio 2005–2014, existem trajetórias muito distintas dos componen-
tes de acordo com as bases econômicas de incidência. Por um lado, os tributos
que incidem principalmente sobre os rendimentos do trabalho, importações e
lucro das PMEs influenciaram no sentido de ampliar a CTB (+2,04 p.p. do PIB
no decênio). Suas trajetórias guardam correlações com os crescimentos mais
que proporcionais da parcela formalizada das remunerações dos empregados,
importações e base de empresas contribuintes.
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De outro lado, os impostos sobre o lucro das grandes empresas e sobre
bens e serviços reduziram a carga (−2,28 p.p. do PIB) e são os agrupamentos
que concentraram as mais significativas desonerações tributárias na tabela 1.
A principal exceção corresponde às desonerações sobre folha salarial que cola-
boraram para que as contribuições sociais parassem de crescer em proporção
do PIB desde 2012. Dito de outro modo, os agrupamentos de tributos sujeitos
às principais medidas de desonerações mostraram queda considerável que foi
neutralizada pelo crescimento de agrupamentos com comportamentos mais
favoráveis das bases tributáveis. Mantendo-se o agregado da CTB relativa-
mente rígido. A próxima seção aprofunda esta análise descritiva por meio de
modelos econométricos para as receitas tributárias.

4 Modelagem de Parâmetros Variáveis

4.1 Modelo de espaço de estados

O arcabouço de espaço de estados é bastante geral no sentido de que qualquer
modelo linear de série temporal pode ser formulado por meio da representa-
ção ou forma de espaço de estado.9 A característica distintiva dessa aborda-
gem é que se admite que as séries temporais observadas, reunidas no vetor yt
para t = 1, . . . ,n, são formadas por componentes diferenciados de tendência,
sazonalidade, ciclo, componente irregular e outros componentes da regressão.
Esses componentes estruturais são modelados separadamente e, em seguida,
reunidos para formar um único modelo denominado modelo de espaço de
estados (MEE). A estrutura básica do MEE parte do pressuposto de que o de-
senvolvimento das séries temporais é determinado por uma série de vetores
não observados αt , que em determinado período t é denominado estado da
série, em conjunto com a série de valores observados yt . A relação entre as sé-
ries observadas (yt) e os vetores não observados (αt) é especificada pelo MEE
segundo o seguinte sistema de equações:

yt = Z
′

tαt + ǫt , ǫt ∼ NID(0,Ht ) (1)

αt = Ttαt−1 +Rtηt , ηt ∼ NID(0,Qt ) (2)

no qual (1) é denominada equação de observação e (2) é a equação de estado
(ou equação de transição). A ideia subjacente ao modelo é relativamente sim-
ples: o desenvolvimento das séries temporais é determinado pelo vetor de
estados αt de ordem m × 1 e que pode variar ao longo do tempo, já que pos-
sui uma estrutura autorregressiva de primeira ordem indicada na equação (2).
Contudo, o vetor αt não pode ser observado diretamente e a análise deve se
basear nas p séries temporais observadas no vetor yt de dimensão p × 1, con-
forme estabelecido pela equação de observação em (1). O objetivo do MEE,
portanto, é estudar o desenvolvimento do estado da série ao longo do tempo
(αt ) utilizando os valores observados (yt ).

As matrizes Zt e Tt são, respectivamente, as matrizes de observação e de
transição, sendo Zt de dimensão p ×m e Tt m ×m. O vetor ǫt de ordem p × 1

9O foco desta seção será sobre modelos lineares gaussianos, ainda que os avanços recentes
dos MEEs sejam principalmente sobre modelagens não lineares e não gaussianas. Uma discussão
mais detalhada pode ser vista em Harvey (1990) e Durbin & Koopman (2001).
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contém os p resíduos da equação de observação – que seguem os supostos usu-
ais e sua estrutura de variância-covariância está representada na matriz Ht de
ordem p × p – e formam o componente irregular dos MEEs. Os demais com-
ponentes estruturais da série temporal estão relacionados aosm elementos do
vetor de estados (αt), que podem incluir tendência, sazonalidade e outros com-
ponentes de regressão, a exemplo de variáveis explicativas e de intervenção.

Para exemplificar, suponha-se o modelo univariado, que será utilizado nas
regressões para as receitas tributárias, definido pelo sistema de equações em
(1) e (2) e pelos seguintes escalares, vetores e matrizes:

yt = yt ;αt =




µt
βt
θ
γt
γt−1



;Zt =




1
xt
wt

1
0



;ǫt = ǫt ;Ht = σ2

ǫ

Tt =




1 0 0 0 0
0 1 0 0 0
0 0 1 0 0
0 0 0 −1 −1
0 0 0 0 1



;Rt =




1 0 0
0 1 0
0 0 0
0 0 1
0 0 0



;

ηt =




ξt
ζt
ωt


 e Qt =




σ2
ξ 0 0
0 σ2

ζ 0
0 0 σ2

ω




Essa formulação considera um componente de tendência (µt), modelada
por um elemento de nível, e um primeiro componente da regressão (βtxt), rela-
cionado à inclusão nomodelo de uma variável explicativa (xt ) e seu parâmetro
associado (βt) modelado na forma de um passeio aleatório. O terceiro compo-
nente capta o efeito de uma intervenção (θwt ), modelado por uma variável
categórica (wt) que assume valor 1 a partir do período τ e 0 caso contrário e
representa uma mudança de magnitude θ no nível da equação de observação.
Os dois últimos elementos do vetor de estados formam o componente sazonal
(γt) que está representado por (s−1) elementos, sendo s a periodicidade da sé-
rie (por simplicidade, nesse exemplo s = 3), e contém um termo de distúrbio
de maneira a permitir que o padrão sazonal se modifique ao longo do tempo.

Esse MEE pode ser generalizado, por exemplo, pela inclusão de outras
séries observadas (modelos multivariados), variáveis explicativas ou outros
componentes estruturais. A inclusão dos componentes estruturais, que têm
correspondência com um ou mais elementos do vetor de estados αt , exigirá
equações adicionais em (2). O mais comum é que essas equações estejam na
forma estocástica de um passeio aleatório, mas a modelagem admite outras
representações ou elementos determinísticos. Independentemente da forma
específica de cada representação, o aspecto central é que a equação de estado
(2) considera explicitamente as dependências temporais das séries ao permitir
que o estado no período t (αt) seja uma função do estado no período anterior
(αt−1) e de um vetor ηt de distúrbios.

A delimitação dos elementos do vetor de estado αt que serão processos
estocásticos ou determinísticos dependerá da avaliação da estimativa da vari-
ância do distúrbio associado: valores próximos a zero indicam que deve ser
tratado como determinístico (fixo ao longo do tempo) e, caso contrário, será
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estocástico (variável). As linhas não nulas da matriz de seleção Rt , de ordem
m × r com r 6m colunas de uma matriz identidade de ordem m, indicam as r
linhas da equação de estado que terão elementos estocásticos. O vetor ηt será
formado pelos distúrbios desses elementos estocásticos que seguem os supos-
tos usuais e suas respectivas variâncias (desconhecidas) estarão representadas
na matriz Qt de dimensão r × r.

A estimação dos parâmetros em (1) e (2) é realizada por máxima verossi-
milhança via processo de atualização recursiva do filtro de Kalman, conforme
as seguintes fórmulas:

at+1 = Ttat +Ktvt

vt = yt +Z
′

tat
(3)

sendo at o estado filtrado de Kalman no período t e vt é o erro de previsão
um passo à frente que é denominado inovação uma vez que traz informações
de uma nova observação do período corrente (yt). O objetivo do filtro de Kal-
man é encontrar valores ótimos da estimativa do estado filtrado no próximo
período (at+1) a partir das observações disponíveis até o período corrente t,
que dependerá da estimativa no período anterior (at) baseada nas observações
passadas, mas será atualizada pela incorporação da inovação (vt). O grau de
influência que a inovação exercerá sobre a estimativa at+1 dependerá do termo
Kt denominado ganho de Kalman, cujo valor será tão maior – e, portanto, a
inovação terá maior influência sobre a estimativa do estado filtrado – quanto
maior for o grau de incerteza da estimativa de estado em relação à incerteza
das inovações.

Em resumo, o que se entende como modelo estrutural de séries temporais
é uma formulação bastante geral na qual cada um dos componentes estrutu-
rais é modelado explicitamente, considerando-se tanto os componentes usuais
(tendência, ciclo, sazonalidade e irregular) quanto suas extensões multivaria-
das para explorar relações causais oumelhorar o ajuste domodelo. As técnicas
que emergem dessa abordagem são bastante flexíveis no sentido de aplicáveis
a quaisquer modelos lineares e capazes de lidar com as dependências tempo-
rais das séries.

4.2 Fontes de dados e descrição dos modelos das receitas tributárias

Esta seção descreve as fontes de dados e os modelos econométricos ajusta-
dos para as receitas tributárias. A prática mais usual na literatura é estimar
um modelo para o agregado das receitas tributárias que toma o PIB como
aproximação das múltiplas bases de incidência. Optou-se neste trabalho por
também ajustar modelos para os componentes das receitas tributárias decom-
postos pelas bases de incidência. Faz-se uso de séries mensais que seguem a
metodologia de estimação e os critérios de classificação discutidos em Orair
(2013) que estão referenciados no novo sistema de estatísticas fiscais (FMI
2001, Manual de Contabilidade aplicada ao setor público 2012).

A classificação é a mesma da tabela 2 e, para fins de uso nas regressões
econométricas, foram efetuadas três adaptações. Primeiramente, os três agru-
pamentos de tributos que incidem principalmente sobre os rendimentos do
trabalho foram reunidos num único agrupamento descrito na tabela 3. Em se-
gundo lugar, foi criada uma categoria dos demais impostos sobre o lucro das
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empresas, após serem deduzidos os impostos apurados no regime de lucro pre-
sumido.10 O motivo dessa dedução é porque a sistemática de apuração nesse
regime simplificado, por uma alíquota sobre o faturamento da empresa para
presumir a margem de lucro, torna-o mais próximo dos impostos sobre bens e
serviços do que dos impostos sobre lucro propriamente ditos. Por esse mesmo
motivo, uma terceira adaptação na classificação dos tributos foi agregar os
impostos do regime de lucro presumido aos impostos sobre bens e serviços.

Feitas essas adaptações, trabalhou-se com a variável das receitas tributá-
rias e com outras quatro variáveis, listadas na primeira coluna da tabela 4,
que são desagregações das receitas. A tabela 4 mostra as especificações bási-
cas dos modelos de regressão (modelos 1 a 5), sendo que nos tributos sobre a
renda do trabalho (modelo 2) e impostos sobre comércio exterior (modelo 3)
consideram-se variáveis explicativas que refletem as bases de incidência com
maior precisão (remunerações dos ocupados com vínculo e importações). Os
demais modelos utilizam o PIB como aproximação das bases de incidência.

A modelagem utilizou logaritmos das séries mensais no período 2002–
2014 totalizando 156 observações que podem ser visualizadas na figura 4. De
modo que o parâmetro associado ao componente da regressão pode ser inter-
pretado como elasticidade da arrecadação em relação à base de incidência. To-
dos modelos foram estimados por máxima verossimilhança, via filtro de Kal-
man, conforme descrito na subseção anterior. As especificações consideram
parâmetros variáveis ao longo do tempo (estocásticos) no termo autônomo e
no componente da regressão, na forma de um passeio aleatório. Objetiva-se
captar a influência de fatores não observáveis e as mudanças nas elasticida-
des da arrecadação, que podem refletir as constantes onerações/desonerações
tributárias e as melhorias no aparelho de arrecadação e no grau de formaliza-
ção.11

Alguns modelos econométricos forneceram desvios-padrão das equações
de estado não estatisticamente significativos que implicam parâmetros fixos
(determinísticos). Os resultados foram obtidos no módulo STAMP 8.2 do pro-
grama computacional Oxmetrics 6.01, conforme os procedimentos de estima-
ção descritos em Koopman et al. (2009) que incluem a possibilidade de detec-
ção automática de variáveis de intervenção. A especificação inicial permitiu
o procedimento de detecção automática. Na especificação final foram man-
tidas somente as variáveis de intervenção passíveis de serem justificadas por
episódios conhecidos de choques extraordinários das alterações na legislação
tributária sobre a arrecadação (Tabela 5). Três modelos de regressão incluíram
variáveis de intervenção que se mostraram significativas aos níveis usuais e
melhoraram as propriedades dos resíduos.

10Devido à indisponibilidade de informações, não foi possível deduzir a arrecadação no re-
gime Simples das pequenas e microempresas que representa uma parcela pouco significativa de
3% dos impostos sobre o lucro das empresas.

11Os modelos incluem ainda um componente sazonal modelado por variáveis categóricas e
um termo de distúrbio de maneira a permitir que o padrão sazonal se modifique ao longo do
tempo. Na primeira especificação do modelo dos impostos sobre comércio exterior (modelo 3) o
teste usual de F para significância conjunta das variáveis sazonais mostrou-se não significativo e
a especificação final não considerou esse componente.
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Tabela 4: Especificações básicas dos modelos das receitas tributá-
rias

Variável explicada Variável explicativa

1. Receitas tributárias (TribTotal) PIB
2. Tributos sobre a renda do trabalho (TribTrab) Remunerações dos ocupados

com vínculo (Trab)
3. Impostos sobre comércio exterior (TribImp) Importações (Imp)
4. Demais impostos sobre lucro das empresas PIB
(TribLucroDemais)
5. Impostos sobre bens e serviços (TribBens) PIB

Elaboração do autor.
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Figura 4: Séries utilizadas nosmodelos das receitas tributárias (Logaritmo
dos valores em bilhões de R$ de dezembro de 2014 convertidos pelo IPCA)

Tabela 5: Descrição das variáveis de intervenção incluídas nos modelos
de regressão

Período Descrição

Jul./2002 Mudança no regime de tributação e base de cálculo do PIS–Cofins
(Lei no 10.485/2002).

Dez./2013 Ampliação do Refis federal (Lei no 12.865/2013) que gerou arrecadação
extraordinária de R$ 25,6 bilhões, sendo R$ 12,7 bilhões no PIS-Cofins
sobre instituições financeiras.

Maio/2004 Majoração de alíquotas do PIS-Cofins sobre importações
(Lei no 10.865/2004) com impacto de R$ 7,2 bilhões e R$ 10,4 bilhões
em 2004 e 2005.

Out./2013 Redução da base de cálculo do PIS-Cofins sobre importações
(Lei no 12.865/2013) estimada em R$ −0,7 bilhões e R$ −3,6 bilhões
em 2013 e 2014.

Dez./2010 Início do pacote de desonerações anticíclicas no IPI e IOF estimadas em
−0,2 bilhões e R$ 8,0 bilhões em 2008 e 2009.

Elaboração do autor.
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5 Resultados dos modelos

Os resultados dos modelos de parâmetros variáveis estão apresentados nas
figuras 5 a 7 e na tabela 6. A análise desses resultados permite avançar no
entendimento da dinâmica da arrecadação e fundamentar hipóteses explica-
tivas das causas da rigidez da carga tributária em meio às significativas deso-
nerações do decênio 2005–2014. Em primeiro lugar, os resultados fornecem
indícios de inelasticidade das receitas tributárias em relação ao produto. A
elasticidade foi estimada em 0,82 (determinística) no modelo das receitas tri-
butárias (modelo 1). Mesmo considerando que o intervalo máximo de 95% de
confiança na figura 6 está um pouco acima da unidade e não permite rejeitar
a hipótese de elasticidade unitária ao nível usual de significância. A princípio,
a inelasticidade das receitas tributárias deveria conduzir à queda da CTB ao
longo do tempo. Os resultados do modelo econométrico indicam que isso não
ocorreu pela influência dos fatores não explicitamente incluídos na regressão.
As estimativas do componente autônomo no modelo 1 variaram na faixa de
1,08 a 1,25, com crescimento na maior parte do período que impulsionou a
arrecadação (figura 5).

Cabe então explorar os possíveis fatores não observáveis que influenciaram
no crescimento da arrecadação. Uma primeira hipótese está relacionada ao
comportamento das bases tributáveis que cresceram acima do PIB – parcela
formalizada dos rendimentos do trabalho e fluxos de importações na econo-
mia brasileira –, conforme abordado na seção anterior. Os modelos economé-
tricos corroboraram as evidências de uma relação muito estreita entre arreca-
dação e essas bases tributáveis. Isto ficou mais claro no modelo dos tributos
sobre os rendimentos do trabalho (modelo 2), que apresentou elasticidade em
relação à remuneração dos ocupados fixa ao longo do tempo (determinística)
com valor muito próximo da unidade (1,03). A elasticidade do modelo dos
impostos sobre comércio exterior em relação às importações variou na faixa
de valores 0,76−0,80, com a peculiaridade de que seu coeficiente de determi-
nação na tabela 6 foi o mais elevado e indica melhor ajuste entre os modelos.
Daí que o crescimento mais que proporcional das bases tributáveis tenha con-
tribuído para o aumento da arrecadação de maneira autônoma em relação ao
indicador do produto.

Mais ainda, o modelo dos rendimentos do trabalho (modelo 2) mostrou
crescente componente autônomo, de 4,0 para 4,4 durante o período 2002–
2014, em uma trajetória que é a que mais se assemelha à do componente autô-
nomo do modelo das receitas tributárias (figura 5). Foi somente no período
2012–2014, de expressivas desonerações da folha salarial, que os componen-
tes autônomos desses dois modelos passaram a mostrar certa estabilidade. A
primeira hipótese explicativa para essas constatações diz respeito às limita-
ções do indicador da base de incidência. O indicador está restrito às remune-
rações dos ocupados com vínculo de seis regiões metropolitanas e pode não
captar integralmente os processos de formalização do mercado de trabalho
e expansão da massa salarial. Por exemplo, a expansão proporcionalmente
maior da massa salarial nas demais regiões pode induzir o crescimento autô-
nomo da arrecadação ao longo do tempo. Mas não se deve descartar a influên-
cia de outros fenômenos que podem influenciar na mesma direção, como as
melhorias no aparelho de arrecadação e na distribuição de renda e questões
tributárias (ampliações da base de cálculo do IRPF, da cobertura da previdên-
cia social e do piso da base de cálculo das contribuições).
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Vale destacar que o modelo dos tributos sobre a renda do trabalho foi o
único entre os modelos desagregados (modelos 2 a 5) que mostrou crescente
componente autônomo ao longo do tempo. No modelo dos impostos sobre o
lucro (modelo 4) o crescimento ficou concentrado no período 2004–2008, e
o período subsequente mostrou queda que reverteu a maior parte do avanço
anterior: de −0,72 para −0,67 durante 2004–2008; seguido de decréscimo
até −0,70 em 2014 (figura 5). Em termos do aumento na arrecadação (autô-
nomo ao indicador do produto), tais resultados sugerem que a contribuição
dos fatores não observáveis no modelo dos impostos sobre lucro foi transi-
tória e restrita ao período anterior à crise internacional. Diferentemente da
contribuição de caráter permanente encontrada no modelo dos tributos sobre
os rendimentos do trabalho. A hipótese abordada na seção anterior, de que
houve um boom financeiro na arrecadação e reversão cíclica pós-crise de 2008,
é compatível com os efeitos transitórios. Uma segunda hipótese, que pode
explicar parcialmente a queda no período mais recente, é o crescimento mais
pronunciado das desonerações tributárias após 2011.

Os resultados também indicam influência das desonerações tributárias nos
componentes autônomos dos modelos dos impostos sobre comércio exterior
(modelo 3) e impostos sobre bens e serviços (modelo 5). Essa análise deve ser
realizada em conjunto com as variáveis de intervenção de nível incluídas nas
regressões e descritas na tabela 5 e na tabela 6. O modelo dos impostos sobre
comércio exterior considerou variáveis de intervenção para lidar com altera-
ções na legislação do PIS/Pasep-Cofins sobre importações. Verifica-se que o
intercepto determinístico de 0,23 na figura 5 aumentou em 0,37 na mudança
das alíquotas em maio de 2004 e caiu 0,11 na redução da base de cálculo de
outubro de 2013 (efeitos diferenciais de 44,7% e −10,3% sobre a arrecadação,
respectivamente). O componente autônomo do modelo dos impostos sobre
bens e serviços, também na figura 5, mostrou pouca variabilidade, oscilando
na faixa de valores 3,11–3,12, e sofreu quebra de −0,10 do seu nível em de-
zembro de 2008 no início das reduções das alíquotas no pacote de desonera-
ções anticíclicas (efeito diferencial de −9,84% sobre a arrecadação). Ambos
os modelos sugeriram estabilidade do componente autônomo com quebras de
nível que reduziram a arrecadação em episódios de desonerações tributárias
do decênio 2005–2014.

Um segundo canal que pode refletir as crescentes desonerações tributárias
é por meio das estimativas de elasticidades inferiores ao valor unitário encon-
tradas na maioria das regressões. Desonerações se processam por eliminações
ou reduções de alíquotas e bases de incidência dos tributos e, por conseguinte,
a expansão gradual no volume de desonerações deve implicar resposta ine-
lástica da arrecadação em relação ao indicador mais genérico da base de inci-
dência. Cabe observar que os agrupamentos de impostos que concentraram
a maior parte das desonerações tributárias apresentaram elasticidades inferi-
ores às do modelo agregado na figura 6: na faixa de valores entre 0,76–0,79
no modelo dos impostos sobre lucro (modelo 4) e na faixa 0,60–0,62 nos im-
postos sobre bens e serviços (modelo 5). Ainda que em alguns casos, como no
modelo dos impostos sobre lucros, isso deva ser relativizado e interpretado
como mero indício de inelasticidade porque não se pode rejeitar a hipótese de
elasticidade unitária ao nível usual de significância (figura 6).

Sintetizando, deseja-se destacar que, com exceção do modelo dos tributos
sobre a renda do trabalho, os demais modelos indicaram respostas inelásticas
da arrecadação. Inclusive com menores elasticidades nos agrupamentos de
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tributos que concentraram a maior parte das desonerações tributárias. Além
de componentes autônomos que sofreram quebras em episódios de desonera-
ções do decênio 2005–2014 (modelo dos impostos sobre comércio exterior e
modelo dos impostos sobre bens e serviços) ou se reduziram no período de
crescimento mais pronunciado das desonerações após 2011 (modelo dos im-
postos sobre o lucro). Até mesmo o componente autônomo do modelo dos
tributos sobre a renda do trabalho deixou de crescer nesse período mais re-
cente de expressivas desonerações que alcançaram a folha salarial.

Nesse contexto, a ação das desonerações tributárias surge como principal
candidata para explicar as evidências de inelasticidade da arrecadação e de re-
duções no componente autônomo. Interpretação que deve ser realizada com
bastante cautela. Os parâmetros das elasticidades e as alterações no intercepto
dos modelos de regressão devem ser interpretados como resultado da ação de
inúmeros fatores não considerados explicitamente ou não captados pelas va-
riáveis explicativas que são indicadores imperfeitos das bases de incidência.
Pode-se então elencar inúmeros fatores com potencial efeito seja no sentido
de ampliar a arrecadação ou de reduzi-la: passando por questões de ordem
institucional como a melhoria no aparelho de arrecadação, instrumentos tri-
butários de incentivo à formalização e ampliação da cobertura da previdência
social, programas de parcelamento de dívidas, desonerações/onerações e subs-
tituição tributárias; ou mais puramente econômicos como maior grau de for-
malização das empresas e do mercado de trabalho, crescimento da massa sala-
rial, mudanças na distribuição de renda, ciclos do mercado financeiro etc. O
mais razoável é admitir que esses múltiplos fatores agiram em direções opos-
tas e na maior parte dos modelos prevaleceram indícios de inelasticidade da
arrecadação com estabilidade ou reduções no componente autônomo que são
compatíveis com a hipótese de predomínio das desonerações tributárias.

De maneira análoga, o modelo das receitas tributárias sugeriu que a inelas-
ticidade da arrecadação em relação ao produto não conduziu à queda da CTB
ao longo do tempo devido à ação contrária de fatores não explicitamente in-
cluídos na regressão. A análise dos modelos desagregados permitiu qualificar
esses resultados porque mostrou sua vinculação direta com a expansão mais
que proporcional de determinadas bases tributáveis (massa salarial e importa-
ções) e com o componente autônomo do modelo dos tributos sobre a renda do
trabalho, que foi o único que contribuiu de maneira mais permanente para o
aumento da arrecadação no decênio 2005–2014. As alterações no componente
autônomo também devem ser interpretadas como resultado da ação de mui-
tos fatores não observáveis. Entre os quais, o processo simultâneo de expansão
da massa salarial com formalização do mercado de trabalho, não captado in-
tegralmente pelo indicador de massa salarial, foi admitido como o principal,
capaz de impulsionar a arrecadação de maneira autônoma e mais persistente.
Mas sem descartar a influência de outros fenômenos, como as melhorias no
aparelho de arrecadação e na distribuição de renda e a ampliação da cober-
tura da previdência social.

Um aprofundamento dessas questões exigiria análises mais detalhadas de
difícil execução pela carência de informações. Seja por meio de uma aborda-
gem narrativa com medidas de desonerações por tributo ou uma abordagem
econométrica com maior desagregação dos agrupamentos de tributos e inser-
ção de variáveis adicionais. Outro possível avanço é testar a possibilidade
de efeitos assimétricos do ciclo econômico sobre as elasticidades das receitas
tributárias a partir de modelos que consideram mudança de regime. Estas
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análises fogem do escopo mais imediato do trabalho e, sem dúvida, consti-
tuem importantes frentes futuras da pesquisa. Procurou-se desde já avançar
na compreensão da dinâmica da CTB, deslocando o foco da discussão dos au-
mentos legislados nos tributos, e traçar um diagnóstico compatível com sua
estabilidade sob predomínio das desonerações no decênio 2005–2014.

Antes de finalizar esta seção, vale mencionar que o resultado indicando
inelasticidade das receitas tributárias ao produto não é inédito na literatura
apesar de pouco frequente. Medrano et al. (2009) ajustaram ummodelo econo-
métrico com parâmetros variáveis para séries trimestrais do agregado das re-
ceitas tributárias no período 1995–2008 e encontraram resultados semelhan-
tes: estimativas da elasticidade em relação ao produto variando entre 0,60–
0,64 e crescimento do intercepto ao longo do período. Esses autores listam
a diminuição do grau de informalidade da economia, crescimento formal e
maior eficiência na arrecadação como possíveis fatores não observáveis que
agiram para aumentar a arrecadação. Concluem ainda que os métodos econo-
métricos que não permitem variação dos parâmetros não são indicados para a
estimação de um modelo das receitas tributárias. Os resultados apresentados
ao longo desta seção fornecem evidências adicionais que corroboram algumas
das principais conclusões de Medrano et al. (2009), a partir de modelos esti-
mados para séries mensais do período 2002–2014, e qualificam essas conclu-
sões ao incluir modelos desagregados das receitas tributárias aprofundam o
entendimento de suas dinâmicas diferenciadas.
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Figura 5: Estimativas dos componentes autôno-
mos nos modelos das receitas tributárias

6 Considerações Finais

Este estudo dedicou-se a explorar um aparente paradoxo: por que a carga tri-
butária se manteve rígida em meio a significativas desonerações? Procurou-se
desenvolver uma explicação plausível para este paradoxo a partir de análises
descritiva e econométrica com o intuito de avaliar as relações dos componen-
tes das receitas tributárias com as bases de incidência e as influências desone-
rações nestas relações.

Em primeiro lugar, mostrou-se que, por trás da relativa estabilidade da
CTB durante o decênio 2005–2014, existiram trajetórias muito distintas dos
componentes. Por um lado, os tributos que incidem principalmente sobre
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Figura 6: Estimativas das elasticidades nos mode-
los das receitas tributárias e respectivos intervalos
ao nível de 95% de confiança
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Figura 7: Estimativas do componente irregular
nos modelos das receitas tributárias

os rendimentos do trabalho, importações e lucro das PMEs influenciaram no
sentido de ampliar a CTB (+2,04 p.p. do PIB no decênio), e suas respectivas
trajetórias guardaram correlações com comportamentos mais favoráveis das
bases tributáveis (massa salarial formalizada, importações e base de empresas
contribuintes). De outro lado, a tributação sobre lucro incidente nas grandes
empresas e os impostos sobre bens e serviços reduziram a carga (−2,28 p.p. do
PIB) e são os agrupamentos que concentraram a maior parte das desonerações.
Isso resultou na rigidez do agregado da CTB que, a despeito do crescimento
no volume de desonerações, manteve-se oscilando ao redor de 33,4% do PIB
sem evidenciar tendência expansiva no decênio 2005–2014. Esse resultado é
relevante porque mostra uma trajetória da carga muito distinta daquela ve-
rificada no período histórico anterior. Conforme tratado por Varsano et al.
(1998), o agrupamento de tributos incidentes sobre os rendimentos do traba-
lho mostrou-se relativamente estável nas décadas de 1980 e 1990, e o cresci-
mento da CTB nesse período deveu-se essencialmente aos tributos incidentes
sobre bens e serviços.

Na análise econométrica, o modelo das receitas tributárias sugeriu uma
resposta inelástica da arrecadação em relação ao produto que não conduziu
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à queda da CTB ao longo do tempo devido à ação no sentido contrário de fa-
tores não explicitamente incluídos. A análise dos modelos desagregados das
receitas tributárias permitiu qualificar estes resultados porque mostrou que
na maioria dos casos prevaleceram indícios de inelasticidade da arrecadação
com estabilidade ou reduções no componente autônomo que são compatíveis
com a hipótese de predomínio das desonerações tributárias. Além da contri-
buição transitória obtida no modelo dos impostos sobre lucros das empresas
que foi atribuída ao boom financeiro do pré-crise de 2008 e, adicionalmente,
ao crescimento mais pronunciado das desonerações após 2011.

Os resultados dos mesmos modelos econométricos sugeriram que os fato-
res que atuaram ampliando as receitas tributárias demaneira autônoma em re-
lação ao indicador do produto estão vinculados diretamente à expansão mais
que proporcional de determinadas bases tributáveis (massa salarial e impor-
tações) e ao componente autônomo do modelo dos tributos sobre a renda do
trabalho. O processo simultâneo de expansão da massa salarial com a forma-
lização do mercado de trabalho foi admitido como o principal fator capaz de
exercer esse efeito de impulsionar a arrecadação sobre rendimentos do traba-
lho de maneira autônoma e mais persistente ao longo do decênio 2005–2014.

De maneira mais geral, a interpretação conferida aos resultados das análi-
ses descritiva e econométrica é a de que a carga tributária pode ser impulsio-
nada pela expansão das relações entre as bases tributáveis e o PIB. De acordo
com as características do padrão de crescimento econômico e de maneira rela-
tivamente independente das mudanças na legislação dos tributos. Um padrão
de crescimento econômico puxado pelas exportações usualmente isentas de
tributação, por exemplo, tende a gerar menores aumentos na arrecadação do
que via crescimento do consumo que estimula as vendas para o mercado in-
terno e as importações de incidência mais elevada da tributação. Do mesmo
modo, um padrão de crescimento que favoreça o aumento no grau de formali-
zação e/ou beneficie os setores mais formalizados da economia tende a gerar
aumentos proporcionalmente maiores na arrecadação sobre a renda do traba-
lho, faturamento e lucro. Além disso, a arrecadação de impostos que incidem
sobre lucros não operacionais, ganhos de capital e patrimônio pode estar rela-
tivamente dissociada dos fluxos de renda e produção em períodos de boom de
preços de ativos e do volume de suas negociações.

O argumento central do estudo é que fenômenos dessa natureza estiveram
em curso no Brasil durante o decênio 2005–2014. As características do pa-
drão de crescimento econômico – combinando-se expansão mais acelerada da
massa salarial, dos níveis de importações na economia brasileira e do grau
de formalização do mercado de trabalho e das empresas e, de caráter mais
transitório, um boom no mercado financeiro – favoreceram o aumento mais
que proporcional das bases de incidência e impulsionaram a arrecadação de
maneira relativamente autônoma ao indicador do produto. Assegurou-se a
estabilidade da CTB mesmo diante das evidências de resposta inelástica da
arrecadação ao produto e do predomínio das desonerações tributárias no de-
cênio.
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1 Introdução

As medidas de núcleo da inflação são indicadores que auxiliam o Banco Cen-
tral (BC) a atingir a meta inflacionária com uma menor variação da política
monetária e, portanto, com uma menor variação no produto, consumo e em-
prego. No Brasil, o BC adotou um conjunto de medidas de núcleo que são
usadas para orientar a política monetária e justificar as decisões tomadas para
o público.

A ampla utilização do núcleo da inflação em diversos países1 tem moti-
vado trabalhos recentes a investigar se as medidas de núcleo são realmente
úteis para as autoridades monetárias. Bermingham (2010) avalia diferentes
medidas de núcleo para os Estados Unidos e conclui que elas não são melho-
res do que simples modelos de referência para indicar a tendência e prever a
inflação no longo prazo. No caso do Brasil, o trabalho de Silva Filho & Figuei-
redo (2011)2 evidencia que as medidas de núcleo usadas pelo BC não ajudam
a prever a inflação e recomendam que elas sejam usadas com cautela.

Por outro lado, Marques et al. (2003) mostram que nos Estados Unidos as
medidas de núcleo são úteis para a estabilidade de preços e como indicado-
res de ajuste e de comportamento da inflação no longo prazo. Considerando
dados do mesmo país, Smith (2004) mostra também que usar uma medida
de núcleo para prever a inflação no longo prazo é melhor do que usar a pró-
pria série de inflação. Le Bihan & Sédillot (2000) chegam à mesma conclusão
usando dados da França e outros modelos de previsão.

Dessa forma, este artigo avalia as medidas de núcleo da inflação usadas
pelo BC do Brasil a partir de três aspectos básicos, isto é, a ausência de viés, a
dinâmica de ajustamento e a capacidade de prever a inflação no longo prazo.
Para isso, utilizam-se modelos de séries temporais para verificar a existência
de tais relações estatísticas entre a inflação e as medidas de núcleo ao longo
do tempo.

Silva Filho & Figueiredo (2014) é outro trabalho que também avalia o con-
junto de medidas de núcleo divulgadas pelo BC do Brasil. Nele, a análise se
concentra em aspectos de como as medidas são construídas e no comporta-
mento das estatísticas descritivas; enquanto que neste trabalho, utilizam-se
critérios de avaliação das medidas baseados em modelos econométricos. Por-
tanto, esse artigo vem complementar a literatura já existente sobre o tema com
a utilização de uma metodologia distinta.

São basicamente duas as principais contribuições deste trabalho. A pri-
meira é a utilização de um algoritmo de previsão fora da amostra que fornece
uma avaliação mais realista da capacidade preditiva dos núcleos e mais con-
sistente em relação à escolha do número de previsões. A segunda são as evi-
dências empíricas obtidas com dados do Brasil, as quais podem servir para
orientar a discussão teórica e a construção de novas medidas de núcleo.

Além desta introdução, este trabalho está organizado emmais cinco seções.
Na seção 2, é apresentado o problema e as abordagens para mensurar o núcleo
da inflação. A seção 3 faz uma revisão da literatura sobre as principais medi-
das de núcleo. Na seção 4, definem-se os critérios de avaliação e o algoritmo

1Ver Wynne (2008) para uma revisão sobre a utilização do núcleo da inflação pelos Bancos
Centrais dos principais países.

2Na sua versão original de texto para discussão, este foi o primeiro trabalho que avaliou as
medidas de núcleo usadas pelo BC e influenciou em 2009 a substituição de duas medidas de
núcleo que vinham sendo usadas por outras duas que foram construídas neste mesmo trabalho.
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usado para testar a capacidade preditiva. Na seção 5, encontram-se os resulta-
dos da avaliação dos núcleos da inflação usados pelo BC do Brasil. E por fim,
a seção 6 apresenta as conclusões.

2 O problema e as abordagens para mensurar o núcleo da
inflação

Comoumamedida de núcleo da inflação é derivada a partir de umamedida de
inflação, é necessário compreender a relação entre estas. Enquanto a inflação
mensura a variação no preço de bens e serviços entre dois períodos, o núcleo
da inflação captura apenas a parte da variação de preços que é relevante para
as autoridades monetárias.

Dessa forma, o problema de mensurar o núcleo consiste em definir a parte
da inflação que é relevante e em propor um método adequado para estimá-la.
Formalmente, a inflação πt observada no tempo t pode ser dividida em duas
partes complementares, um núcleo π∗t e um componente, ut = πt − π

∗
t , que

representa a diferença entre a inflação e o núcleo, ou seja,

πt = π∗t + ut (1)

Como a equação (1) descreve apenas uma identidade, é necessário fazer
alguma hipótese sobre o núcleo π∗t para identificá-lo a partir da inflação obser-
vada πt . ConformeRoger (1998), há duas hipóteses que são geralmente usadas
– o núcleo como inflação persistente e o núcleo como inflação generalizada.

A hipótese de núcleo como inflação generalizada propõe que a taxa de in-
flação é composta por um componente generalizado que afeta todos os preços
– definido como o núcleo – e um componente idiossincrático, que afeta ape-
nas o preço de um determinado produto alterando seu preço relativo. Dessa
maneira, a identidade (1) pode ser escrita como:

πt = π
g
t +

∑

i

αiηi,t (2)

onde πt é a taxa de inflação, π
g
t é o componente generalizado, considerado o

núcleo, os ηi,t’s são os componentes idiossincráticos e os αi ’s são os pesos de
cada bem na cesta de produtos tal que

∑
i αi = 1.

Essa definição de núcleo se baseia na teoria quantitativa da moeda, se-
gundo a qual a inflação no longo prazo não é afetada pelos preços relativos,
mas somente por movimentos generalizados nos preços, associados com a ex-
pansão monetária. Sendo assim, o BC deve considerar o núcleo da inflação
como sendo o componente generalizado, pois é esta a parte da inflação sobre
a qual a política monetária produz efeitos.

Já a segunda hipótese usada para estimar o núcleo é baseada na distinção
entre a inflação persistente, a qual pode ser entendida como uma tendência
da inflação, e a inflação transitória, que representa os choques como um im-
pacto temporário sobre os preços. Dessa forma, a identidade em (1) pode ser
expressa como:

πt = π
p
t + νt (3)

onde πt é a taxa de inflação, π
p
t é o componente persistente que representa o

núcleo e νt é o componente transitório.
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Como a política monetária tem um efeito defasado sobre os preços da eco-
nomia, a distinção entre movimentos de preços persistentes e transitórios é
importante, pois se o BC responde a um movimento temporário dos preços,
pode-se ter uma variabilidade não desejada no crescimento do produto. Por
outro lado, se o BC não responde a um aumento persistente dos preços logo
no início, pode-se ter um aumento sustentado na inflação, o que requer um
período mais prolongado de uma política monetária restritiva.

Apesar de a inflação persistente ser uma hipótese sem determinantes teó-
ricos bem definidos, costuma-se relacionar o componente persistente como
sendo relativo às pressões da demanda agregada sobre a capacidade da econo-
mia, e o componente transitório como resultado dos choques de oferta.

3 Medidas de núcleo

Como não existe um consenso sobre a melhor medida para o núcleo da infla-
ção, esta seção sumariza as principais medidas proposta na literatura econô-
mica. Para isso, as medidas são agrupadas de acordo com o método utilizado
para a estimação. Observa-se que as medidas de corte transversal são as que
capturam a inflação generalizada, enquanto que as medidas de séries tempo-
rais buscam capturar a inflação persistente. Já as medidas de painel, utilizam
conjuntamente as informações de corte transversal e de séries temporais para
estimar o núcleo.

3.1 Medidas de Corte Transversal

As medidas de corte transversal do núcleo da inflação são obtidas a partir da
aplicação de técnicas estatísticas sobre os dados da distribuição dos preços em
cada período. Devido à simplicidade e facilidade na construção dessas medi-
das, elas são geralmente utilizadas pelos Bancos Centrais e disponibilizadas
por órgãos estatísticos.

Os núcleos por exclusão são as medidas mais tradicionais de núcleo da
inflação e são construídas por meio da exclusão dos produtos de maior vo-
latilidade que compõem o índice de preço, como alimentos e energia. Essas
medidas se baseiam tanto na ideia de que os mercados desses bens são fre-
quentemente atingidos por choques idiossincráticos quanto na ideia de que o
movimento desses preços refletem choques temporários sobre a taxa de infla-
ção.3 As principais críticas feitas às medidas por exclusão são a falta de um
critério que oriente a escolha dos itens que devem ser excluídos, e a perda de
informações relevantes com a exclusão dos mesmos.

O núcleo por médias aparadas, proposto por Bryan & Cecchetti (1994),
é calculado eliminando-se determinada porcentagem das caudas da distribui-
ção de corte transversal da variação de preços, ou seja, os itens que apresentam
variações de preços extremas em determinado período são removidos. Essas
medidas se baseiam na definição de núcleo como inflação generalizada e pro-
curam eliminar as variações extremas de preço como uma forma de estimar
o componente comum. Roger (1998) aponta que os principais problemas das
medidas de médias aparadas são que elas não fazem a distinção entre distúr-
bios persistentes e transitórios.

3Ver Hogan et al. (2001) para uma discussão mais detalhada das medidas por exclusão.
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As medidas reponderadas utilizam novos pesos para calcular o núcleo e
não excluem nenhum item dos índices de preços. Bilke & Stracca (2007) calcu-
lam a medida de núcleo reponderando cada componente do índice de preços
de acordo com sua persistência relativa, mensurada por coeficientes autorre-
gressivos ou por um indicador de reversão à média. Mostram que essa medida
na área do euro é altamente correlacionada com a política monetária do Banco
Central Europeu.

Os estudos aplicados para estimar o núcleo da inflação no Brasil por meio
de medidas de corte transversal são encontrados em Picchetti & Toledo (2000)
e Barros & Schechtman (2001), que propõem medidas de médias aparadas
para estimar o núcleo da inflação.

3.2 Medidas de Séries Temporais

Diferente das medidas de corte transversal, as medidas de séries temporais
utilizam modelos estatísticos mais elaborados que procuram capturar o com-
ponente persistente da inflação. Nesse contexto, o problema demedir o núcleo
é visto de duas maneiras equivalentes, ou seja, no domínio do tempo, como
um problema de decompor séries econômicas em componente permanente
e transitório, e no domínio da frequência, como um problema de separar os
componentes de baixa e alta frequência.

3.2.1 Domínio do tempo

Um dos principais trabalhos que abordam o problema de estimação do núcleo
no domínio do tempo é o de Quah & Vahey (1995), que propõe uma medida
de núcleo da inflação baseada na estimação de um vetor autorregressivo estru-
tural (SVAR) com duas variáveis, a taxa de inflação e o produto agregado.

Quah & Vahey (1995) definem o núcleo da inflação como o componente
que, no médio e longo prazo, não tem impacto sobre o produto real. Eles
utilizam, então, essa definição como restrição de longo prazo para identifi-
car os componentes permanente e transitório na decomposição proposta por
Blanchard & Quah (1989). Resumidamente, Quah & Vahey (1995) adotam im-
plicitamente o conceito de núcleo como inflação persistente ao associá-lo com
o componente permanente da inflação, que é estimado a partir do SVAR.

Uma das limitações da metodologia empregada por Quah & Vahey (1995)
é que ela supõe que existe apenas dois choques, um permanente e um transi-
tório, que afetam a inflação e o produto. Com isso, Bagliano & Morana (2003)
estendem o trabalho de Quah & Vahey (1995) de um modelo bivariado para
um multivariado que inclui, além das variáveis inflação e produto, outras va-
riáveis que contribuem para pressões inflacionárias.

Para identificar o componente permanente nessa nova configuração, Bagli-
ano & Morana (2003) utilizam o modelo de tendências comuns baseado em
Stock & Watson (1988) e King et al. (1991), o qual permite, a partir da exis-
tência de uma relação de longo prazo, decompor as variáveis do modelo em
um componente não estacionário (choques permanentes) e um componente
estacionário (choques transitórios). No entanto, essa metodologia exige que a
inflação e as variáveis do modelo sejam não estacionárias e cointegradas.

As principais críticas às medidas calculadas com base em modelos econo-
métricos de séries temporais são a grande dependência do tamanho da amos-
tra e a escolha das variáveis usadas no modelo, de forma que uma medida de
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núcleo, calculada em determinado período, pode ser completamente alterada
com o acréscimo de novos dados ou novas variáveis.

Entre os estudos aplicados ao Brasil, Picchetti & Kanczuk (2001) calculam
a medida proposta por Quah & Vahey (1995) e encontram que o núcleo esti-
mado dessa maneira, elimina os principais choques de oferta de curto prazo
identificados pelo BC do Brasil. Trompieri Neto et al. (2011) utilizam o mo-
delo de tendências comuns para estimar o núcleo e mostram que essa medida
não apresenta viés e comporta-se como um indicador antecedente da inflação.

3.2.2 Domínio da Frequência

A estimação do núcleo da inflação no domínio da frequência consiste em se-
parar os choques transitórios, que são relacionados aos componentes oscilató-
rios de alta frequência, dos choques persistentes, que são associados à baixa
frequência. Assim, o núcleo é geralmente estimado pela remoção dos compo-
nentes oscilatórios de alta frequência da série de inflação.

Entre os trabalhos que seguem essa abordagem se destaca o de Cogley
(2002), que propõe uma medida simples utilizando um filtro de frequência
passa-baixo (low-pass), o qual permite a passagem da baixa frequência (infla-
ção permanente) e atenua a alta frequência (inflação transitória) da série de
inflação. Cogley (2002) aponta que a medida obtida com seu filtro não se al-
tera com a inclusão de novos dados, diferente das medidas obtidas por outros
filtros tradicionais, como o proposto por Hodrick & Prescott (1997).

De maneira geral, as medidas obtidas por filtros passa-baixa são mais efeti-
vas na eliminação de distúrbios transitórios do que os estimadores de influên-
cia limitada. No entanto, não há um critério bem estabelecido para a escolha
dos parâmetros de suavização utilizados nos filtros.

Dowd et al. (2011) utilizam o método de análise de ondaletas para esti-
mar o núcleo da inflação no domínio da frequência e mostram que a medida
proposta por eles tem melhor desempenho do que as medidas tradicionais de
exclusão e influência limitada. Baqaee (2010) expande a análise feita na versão
inicial do trabalho de Dowd et al. (2011) e ameniza seus problemas com a es-
colha do tipo de ondaleta e a sensibilidade da estimação às condições iniciais,
estimando um núcleo mais consistente, mas que apresenta ainda distorções
próximas do fim da amostra.

Já o estudo de Santos (2012), estima o núcleo no domínio da frequência
para o Brasil e encontra evidências de que essa medida contribui para prever
a taxa de inflação fora da amostra, possuindo características estatísticas que
ajudam na condução da política monetária.

3.3 Medidas de Painel

Por último, as medidas de painel são aquelas que utilizam informações trans-
versais e temporais para estimar o núcleo. Nessa abordagem, os estudos traba-
lham com um painel formado pelo índice de preço desagregado, onde se tem
um grande número de observações, tanto na dimensão transversal (número
de subitens) quanto na dimensão temporal (número de períodos). Essa estru-
tura de dados proporciona a aplicação dos chamados modelos de fatores para
grandes conjuntos de dados, que vem se desenvolvendo a partir dos trabalhos
de Stock & Watson (1998), Forni et al. (2000) e Bai & Ng (2002).
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Giannone & Matheson (2006) estimam o núcleo aplicando o modelo de
fatores dinâmicos aos dados de preços desagregados da Nova Zelândia. Eles
mostram que essa medida, quando comparada com outras, é uma boa estima-
tiva para a tendência da inflação definida como a média móvel centrada com
uma janela de dois anos.

Seguindo essa mesma modelagem de fator dinâmico, mas usando uma me-
todologia de estado-espaço, Kapetanios (2004) estima o núcleo para o Reino
Unido e mostra que o modelo de fatores possui capacidade preditiva para a
inflação maior que os modelos de referência, como o autorregressivo.

No Brasil, o estudo de Alves (2009) estima o núcleo usando o modelo de
fatores dinâmicos com a metodologia de Forni et al. (2000) e mostra que essa
medida é mais eficiente que o núcleo por exclusão em termos de antecedência
da inflação cheia no curto prazo.

4 Critérios de Avaliação

Como as medidas de núcleo da inflação são obtidas por diferentes métodos,
suas características podem também ser bastante diferentes. Assim, é necessá-
rio estabelecer critérios bem definidos para identificar as medidas de núcleo
que possuem características realmente úteis à autoridade monetária e ao pú-
blico em geral. Para isso, este trabalho adota critérios de avaliação com base
em testes econométricos para verificar se existem relações estatísticas entre a
medida de núcleo e a inflação que possam ser usadas para orientar a política
monetária.

Os trabalhos de Freeman (1998), Marques et al. (2003) e Ribba (2003) são
as principais referências que iniciaram, de maneira rigorosa, a aplicação de
testes econométricos de séries temporais para avaliar a relação de ajustamento
entre medidas de núcleo e a inflação. Entretanto, esses trabalhos se limitam
apenas ao caso em que a inflação e o núcleo são séries não estacionárias e
cointegradas.

Mehra & Reilly (2009) seguem essa mesma abordagem, mas propõem tam-
bém critérios para avaliar o ajustamento quando as séries do núcleo e da in-
flação são estacionárias. A importância dessa suposição é que a inflação pode
ser considerada como estacionária ou não estacionária dependendo do país,
do período e da frequência das observações da série.

Uma medida de núcleo, portanto, deve a princípio satisfazer dois critérios.
Tais requisitos se referem às relações estatísticas de longo prazo as quais po-
dem ser verificadas por meio de modelos econométricos, a saber,

(i) Ausência de viés
O primeiro critério que uma medida de núcleo da inflação deve atender é

ser não enviesada em relação à medida de inflação, ou seja, no longo prazo a
média do núcleo será igual a média da inflação. Formalmente,

E(π∗t ) = E(πt) (4)

Assumindo que as séries da inflação {πt}
T
t=1 e do núcleo {π∗t }

T
t=1 são estacio-

nárias, o procedimento utilizado para decidir se o núcleo π∗t satisfaz o critério
de ausência de viés é aplicar um teste F para verificar se a hipótese nula con-
junta [α = 0; β = 1] é atendida na seguinte regressão,
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πt = α + βπ∗t + εt (5)

Se a hipótese nula não for rejeitada, então a medida de núcleo π∗t é não
enviesada, no sentido de que as médias do núcleo e da inflação são iguais no
longo prazo. O teste F usa erro padrão robusto à autocorrelação e heterocedas-
ticidade, obtidos por meio do procedimento de Newey & West (1987, 1994).

(ii) Dinâmica de ajustamento
O segundo critério determina como ocorre a dinâmica de ajustamento en-

tre a inflação e o núcleo no longo prazo. Essa propriedade é útil, pois se o
ajuste ocorrer principalmente por movimentos na inflação em direção ao nú-
cleo, então existe uma razão para se esperar que a inflação vá diminuir quando
esta estiver acima do núcleo. Para formalizar essa ideia, considere-se o modelo
proposto por Mehra & Reilly (2009):

πt+h −πt = a0 +λh(πt −π
∗
t ) +

k∑

j=1

ajπt−j + e1,t+h (6)

π∗t+h −π
∗
t = b0 +λ∗h(πt −π

∗
t) +

k∑

j=1

bjπ
∗
t−j + e2,t+h (7)

onde πt+h e π∗t+h são, respectivamente, a inflação e o núcleo h períodos à
frente, aj e bj são parâmetros, k é número de defasagens, e e1,t+h, e2,t+h são
distúrbios aleatórios com média zero.

Os coeficientes λh e λ∗h nas regressões em (6) e (7) determinam, respec-
tivamente, como acontece o ajustamento da inflação e do núcleo h períodos
à frente, quando ocorre um desvio entre a inflação e o núcleo no período t.
Dessa forma, quando a inflação estiver acima do núcleo, espera-se que a infla-
ção diminua (λh < 0) e que o núcleo não seja afetado (λ∗h = 0), pois nesse caso a
diferença entre os dois é eliminada basicamente por movimentos da inflação
em direção ao núcleo.

De maneira geral, o critério (i), ausência de viés, garante que o núcleo
não subestima ou superestima a inflação, refletindo seu verdadeiro comporta-
mento. Já o critério (ii), a dinâmica de ajustamento, implica que o ajuste de
longo prazo ocorre por meio de mudanças na inflação e não no núcleo; ou seja,
o núcleo serve como um indicador de ajuste para a inflação.

4.1 Previsão fora da amostra

Os critérios de avaliação vistos até agora se referem ao comportamento de
longo prazo das séries e não garantem que o núcleo seja capaz de ajudar a
prever a inflação. Dessa forma, esta seção propõe um experimento de previsão
fora da amostra para avaliar a capacidade preditiva das medidas de núcleo.

A previsão fora da amostra é um experimento que divide a amostra em
dois períodos. O período de ajuste, no qual os dados são usados para iden-
tificar e estimar o modelo de previsão, e o período de teste, cujos dados são
utilizados para verificar a precisão das previsões do modelo.

Neste trabalho, o procedimento de previsões fora da amostra simula uma
situação semelhante àquela em que os agentes econômicos se encontramquando
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realizam suas previsões para a inflação no mundo real. Dessa maneira, é pos-
sível avaliar se a utilização do núcleo efetivamente contribui para prever a
inflação.

Em qualquer procedimento de previsão fora da amostra, é necessário esco-
lher o número de previsões k e o horizonte de previsão h. O número de pre-
visões k é a quantidade de previsões realizadas fora da amostra e, portanto,
influencia nos resultados dos testes usados para avaliar as previsões. Já o hori-
zonte de previsão h depende do interesse do agente por uma previsão de curto
ou longo prazo.

Escolhido o número de previsões k e o horizonte de previsão h, o proce-
dimento para realizar o experimento de previsão fora da amostra é definido
pelo seguinte algoritmo:

1. A amostra total de N observações é dividida em duas partes, período de
ajuste, formado pelas N − h − k + 1 primeiras observações, e período de
teste, formado pelas h+ k − 1 observações finais.

2. O modelo de previsão é especificado e estimado apenas com os dados do
período de ajuste;

3. Uma previsão de h períodos à frente é realizada com o modelo especifi-
cado e estimado no item 2;

4. A primeira observação do período de teste é adicionada ao período de
ajuste, e o processo é repetido a partir do item 2 de forma interativa.
Essa interação é finalizada quando a observação N − h é adicionada ao
período de ajuste.

A figura 1 ilustra como uma amostra de tamanho N é divida entre o pe-
ríodo de ajuste e o período de teste. Na interação 1 as N − k − h + 1 primei-
ras observações formam o período de ajuste e o restante das observações, o
período de teste. Em cada interação subsequente é incluída uma nova obser-
vação no período de ajuste até que, na interação k, tem-se as N − h primeiras
observações no período de ajuste e as h observações finais no período de teste.

1 N-k-h+1 N

período de ajuste período de teste

Interação 1

Interação 2

Interação k

N-k-h+2

1 N-k-h+2 N

período de teste

N-k-h+3

período de ajuste

1 N-h N

período de teste

N-h+1

período de ajuste

Fonte: Elaboração própria.

Figura 1: Processo de divisão da amostra

O procedimento descrito pelo algoritmo acima simula a situação na qual
os agentes possuem um número limitado de dados para ajustar um modelo e
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fazer uma previsão. Em cada interação esse processo é sistematicamente repe-
tido aumentando-se o número de dados disponíveis e gerando mais previsões,
obtendo-se no final, um conjunto de previsões fora da amostra.

A partir desse conjunto de previsões, é possível testar se um determinado
núcleo gera previsões mais precisas do que as previsões geradas com a própria
inflação, identificando, portanto, a série que prevê melhor a inflação em deter-
minado horizonte de tempo. Neste trabalho, as previsões fora da amostra são
realizadas para um horizonte de 3, 6, 9 e 12 meses à frente.

Por não haver um critério estabelecido sobre a escolha do início do período
de teste, utilizaram-se três diferentes pontos, 2011.1, 2012.1 e 2013.1 que
fornecem 24, 36 e 48 previsões, respectivamente. O intuito é obter resultados
mais consistentes em relação à escolha do período de previsão.

Esse algoritmo segue os trabalhos aplicados às séries macroeconômicas,
como Stock & Watson (2002), Marcellino et al. (2006) e Bai & Ng (2008), nos
quais a previsão fora da amostra é recursiva, i.e., todas as previsões são ba-
seadas apenas nos valores passados da série até a data em que a previsão é
realizada. Os parâmetros do modelo são estimados novamente em cada pe-
ríodo, para cada modelo de previsão, usando os dados do início da amostra
até a data corrente. Como a especificação dos modelos é definida por critérios
de seleção baseados nos dados, a ordem do modelo pode mudar quando se
adiciona um novo dado à amostra.

(iii) Capacidade preditiva
Uma das abordagens que geralmente se aplica na avaliação preditiva de

núcleos, como em Hogan et al. (2001), Cogley (2002), Rich & Steindel (2007),
Bermingham (2010) e outros, considera o seguinte modelo:

πt+h −πt = α + β(πt −π
∗
t ) + et+h (8)

onde πt é a taxa de inflação anualizada e π∗t é a medida de núcleo anualizada.
A vantagem desse modelo, além da sua simplicidade, é que ele permite

uma fácil interpretação dos parâmetros estimados. No entanto, a literatura
sobre previsão tem mostrado que um modelo que explica um fenômeno não
necessariamente é o melhor modelo para previsão (ver Shmueli (2010)). Dessa
forma, este artigo considera uma versão mais geral do modelo (8):

πt+h = α +
p∑

i=1

βiπt−i+1 +
q∑

j=1

γjπ
∗
t−j+1 + et+h (9)

Observe-se que impondo restrições sobre os parâmetros do modelo (9) ob-
temos o modelo (8) como um caso particular. Para isso, faça β1 = 1−γ1, βi = 0
para i = 2, · · · ,p e γj = 0 para j = 2, · · · ,q.

Omodelo (9) gera previsões h passos à frente demaneira direta e, ao inserir
defasagens das variáveis, permite obter uma função de autocovariância mais
flexível. O ganho de utilizar essa forma mais geral tem um custo de dificultar
a interpretação do modelo. No entanto, como o objetivo é apenas de previsão
e não o de testar hipóteses teóricas, esse custo torna-se irrelevante. Nesse caso,
usar o modelo mais geral traz ganhos em termos de previsão.

O modelo de referência (benchmark) usado para comparar as previsões é o
modelo (9) sem a variável núcleo, ou seja:
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πt+h = α +
p∑

i=1

βiπt−i+1 + et+h (10)

Assim, considera-se que uma medida de núcleo possui capacidade predi-
tiva se os erros de previsão obtidos com omodelo (9) são menores que os erros
de previsão obtidos com o modelo de referência (10).

Vale observar que não há grandes limitações em termos de previsão ao
se usar em um modelo apenas a inflação e os núcleos sem considerar outras
variáveis econômicas. O extenso trabalho de Ang et al. (2007) mostra que para
os Estados Unidos, o modelo ARMA que utiliza apenas a inflação passada
apresenta uma previsão da inflação mais precisa do que modelos que incluem
outras variáveis da atividade econômica ou a estrutura a termo da taxa de
juros. Para o Brasil, Arruda et al. (2011) indicam que, dentro da classe dos
modelos ARMA, a inflação é melhor prevista com ummodelo autorregressivo
(AR).

Assim, concorda-se com a ideia apontada por Silva Filho & Figueiredo
(2011) de que se uma medida de núcleo não contribui para uma previsão
mais precisa quando a inflação passada está presente, é improvável que essa
medida seja útil quando se adiciona outras variáveis ao modelo de previsão.

Os modelos descritos nas equações (9) e (10) foram estimados por meio
de Mínimos Quadrados Ordinários (MQO) e os números de defasagens p e q
foram escolhidos de forma a minimizar o Critério de Informação Bayesiano
(BIC).

Embora não exista um critério teórico mais rigoroso de escolha do valor
máximo para p e q, trabalhos sobre previsão macroeconômica, como Stock &
Watson (2002) e Marcellino et al. (2006), seguindo o princípio da parcimônia
(Box & Jenkins 1970), escolhem valores pequenos para diminuir o número
de parâmetros estimados e a incerteza das previsões. Outro motivo, é que as
escolhas de valores máximos muito elevados, aumentam o tempo de processa-
mento das simulações de previsões fora da amostra.

Marques et al. (2003) argumentam ainda que os núcleos não devem ser
avaliados por suas capacidades preditivas, considerando que um bom predi-
tor da inflação deve ser capaz de capturar os movimentos de curto prazo dos
preços e que, por definição, as medidas de núcleo excluem esses movimen-
tos. Mesmo concordando com essa crítica, a mesma se aplica somente para
previsões de curto prazo, e os núcleos ainda podem ser avaliados por sua ca-
pacidade preditiva no médio ou no longo prazo.

5 Resultados

Nesta seção, são apresentados os resultados da aplicação dos critérios de ava-
liação das principais medidas de núcleo da inflação usadas pelo BC do Brasil.
A avaliação é realizada de janeiro de 1996 a dezembro de 2013, por este ser
o período no qual as medidas de núcleo calculadas pelo BC são disponibiliza-
das. Primeiro, descreve-se as medidas avaliadas e, depois, os resultados dos
testes para cada critério de avaliação são discutidos.4

4Todos os procedimentos descritos são implementados no ambiente estatístico R (R Deve-
lopment Core Team 2014), o que garante uma fácil replicação dos resultados deste trabalho.
O código (script) e os dados estão disponíveis em https://github.com/cristiano1br/
Avaliando-Nucleo-Inflacao

https://github.com/cristiano1br/Avaliando-Nucleo-Inflacao
https://github.com/cristiano1br/Avaliando-Nucleo-Inflacao
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5.1 Descrição das medidas de núcleo da inflação do BC

Entre as cinco medidas de núcleo da inflação disponibilizadas pelo BC do
Brasil, as escolhidas neste trabalho são o núcleo por exclusão semmonitorados
e alimentos no domicílio (IPCA-EX), o núcleo por exclusão ex2 (IPCA-EX2), o
núcleo de dupla ponderação (IPCA-DP) e o núcleo de médias aparadas com
suavização (IPCA-MS). O núcleo de médias aparadas sem suavização não foi
incluído por ser disponibilizado somente a partir de janeiro de 2001, estando
fora do período de análise adotado.

Todas as medidas de núcleo usadas pelo BC do Brasil são calculadas a par-
tir do Índice de Preços ao Consumidor Amplo (IPCA) que é o índice de infla-
ção oficial adotado no sistema de metas de inflação. Silva Filho & Figueiredo
(2014) fazem uma revisão completa de todas essas medidas.

A construção do núcleo por exclusão sem monitorados e alimentos no do-
micílio (IPCA-EX) consiste em excluir os itens dos grupos Alimentação no
Domicílio e Preços Administrados por Contrato e Monitorados. Para o núcleo
por exclusão ex2 (IPCA-EX2), excluem-se apenas os itens que apresentam de
maneira consistente maiores volatilidades ao longo da amostra. Conforme o
Banco Central do Brasil (2009), o núcleo IPCA-EX2 exclui 12 dos 52 itens que
compõe o IPCA, sendo que dez pertencem ao grupo Alimentação noDomicílio
e dois ao dos Preços Administrados por Contrato e Monitorados.

Já o núcleo de médias aparadas com suavização (IPCA-MS) elimina 40%
dos itens que apresentam variações extremas (sendo 20% de cada cauda da
distribuição) e recalcula o índice de inflação utilizando apenas a parte cen-
tral da distribuição. Como alguns preços controlados apresentam variações
elevadas mais infrequentes, poderia haver uma eliminação sistemática desses
itens, provocando uma subestimação do cálculo do núcleo. Para evitar esse
problema, o BC suaviza essas variações em doze parcelas iguais.

Diferente do núcleo por exclusão (IPCA-EX2) e do núcleo de médias apa-
radas com suavização (IPCA-MS), que excluem os itens mais voláteis ou os
que apresentam preços com variações extremas, o núcleo de dupla pondera-
ção (IPCA-DP) inclui todos os itens, mas dá um peso menor para aqueles que
apresentam maior volatilidade. Assim, os pesos originais de cada item do
IPCA são ponderados novamente considerando-se a respectiva volatilidade
conforme mostrado em Banco Central do Brasil (2009).

A Figura 2 mostra a série do IPCA e dos três núcleos da inflação calculados
pelo BC. Ao se comparar o comportamento de cada núcleo com o do próprio
IPCA, percebe-se que as séries no longo prazo se movem na mesma direção.
No entanto, para verificar a influência de uma série sobre a outra, é feita na
próxima seção uma análise formal com a aplicação dos critérios de avaliação
definidos anteriormente.

5.2 Testes dos critérios de avaliação

Antes de aplicar os critérios de avaliação definidos neste trabalho, é necessá-
rio identificar se as séries da inflação e do núcleo se comportam ou não de
forma estacionária no período de análise. Para isso, utilizaram-se dois testes
complementares. O teste de Dickey Fuller Aumentado (ADF), proposto por
Said & Dickey (1984), no qual a hipótese nula é a presença de raiz unitária; e
o teste KPSS proposto por Kwiatkowski et al. (1992), onde a hipótese nula é
que a série observada é estacionária.
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Fonte: Elaboração própria a partir dos dados do BCB-Depec.

Figura 2: Núcleos da Inflação e IPCA

Como esses testes possuem hipóteses nulas opostas, a utilização dos dois
possibilita uma conclusão mais acurada, uma vez que se pode distinguir entre
séries com comportamento estacionário (os testes apontam estacionariedade),
séries com comportamento não estacionário (os testes apontam não estacio-
nariedade), e séries nas quais os dados não são suficientemente informativos
para saber se a série é estacionária ou não (os testes apontam conclusões diver-
gentes).

Tabela 1: Procedimento dos testes de estacionariedade

Teste Modelo Estimado Hipótese
Nula

Estatís-
tica

ADF ∆yt = a0 + γyt−1 + a1t +
∑k

i=1 βi∆yt−i+1 +u1t γ = 0 τct
∆yt = a0 + γyt−1 +

∑k
i=1 βi∆yt−i+1 +u2t γ = 0 τc

∆yt = γyt−1 +
∑k

i=1 βi∆yt−i+1 +u3t γ = 0 τnc
KPSS yt = ξt + rt + εt rt = r0 ητ

yt = rt + εt rt = r0 ηµ

Nota: a defasagem k é escolhida com base no critério de informação de Akaike
(AIC).
Fonte: Elaborado a partir de MacKinnon (1996) e Kwiatkowski et al. (1992).

A Tabela 1 apresenta os procedimentos adotados para realizar os testes de
estacionariedade. No teste ADF, pode-se ter o caso da série ser estacionária
em torno de uma tendência linear (τct ), em torno de um constante (τc) ou em
torno de zero (τnc), já no teste KPSS, tem-se que a série pode ser estacionária
em torno de uma tendência linear (ητ) ou de uma constante (ηµ). A escolha do
tipo de estacionariedade testada e da respectiva estatística de teste se baseou
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na análise gráfica das séries por meio da Figura 2.
A Tabela 2 mostra o resultado da aplicação dos testes ADF e KPSS às sé-

ries dos núcleos e do IPCA. Os testes são aplicados em dois períodos diferen-
tes para assegurar que o resultado não se modifica dentro desse intervalo da
amostra5. As estatísticas indicam que todas as séries são classificadas como es-
tacionária por ambos os testes, a um nível de significância de 5%, no período
inicial e final.

Tabela 2: Resultados dos testes de estacionariedade

Série Período 1 (1996-2009) Período 2 (1996-2014)
ADF KPSS ADF KPSS

IPCA τc = −5,83
∗∗ ηµ = 0,20 τc = −3,70

∗∗ ηµ = 0,18
IPCA-EX τc = −3,99∗∗ ηµ = 0,12 τc = −2,88∗∗ ηµ = 0,12
IPCA-EX2 τc = −4,96∗∗ ηµ = 0,19 τc = −4,63∗∗ ηµ = 0,15
IPCA-MS τc = −3,18

∗∗ ηµ = 0,22 τc = −3,91
∗∗ ηµ = 0,19

IPCA-DP τc = −4,86∗∗ ηµ = 0,15 τc = −5,78∗∗ ηµ = 0,11
** indica que se rejeita a hipótese nula ao nível de significância de 5%.
Nota: Os valores críticos dos testes ADF e KPSS são baseados nos trabalhos
de MacKinnon (1996) e de Kwiatkowski et al. (1992), respectivamente.
Fonte: Elaboração própria.

Tendo verificado que o pressuposto de estacionariedade é adequado ao
comportamento das séries em estudo, analisa-se agora se os critérios de avali-
ação são atendidos pelas medidas de núcleo da inflação utilizadas pelo BC.

O primeiro critério é o de ausência de viés. A Tabela 3 mostra o resultado
do teste F para verificar se existe diferença estatística entre amédia da inflação
e do núcleo. Considerando um nível de significância de 5%, o teste F indicou
que os núcleos IPCA-EX, IPCA-EX2 e IPCA-MS atenderam ao critério (i) de
ausência de viés.

Já o núcleo IPCA-DP apresentou evidência de que é enviesado no período
analisado. Dado a regressão na Tabela 3 para o IPCA-DP, observa-se que o
teste F indica intercepto diferente de zero e inclinação diferente de um. Dessa
maneira, o núcleo IPCA-DP deve ser usado com cautela pelo BC.

Tabela 3: Resultado do teste F para ausência de viés da
medidas de núcleo

Núcleo Parâmetros Estimados Teste F (valor p)1

πt = α + βπ∗t + εt H0: α = 0 e β = 1

IPCA-EX πt = 0,068+0,965π∗t 0,0608
IPCA-EX2 πt = −0,041+1,105π∗t 0,6904
IPCA-MS πt = −0,078+1,172π∗t 0,7659
IPCA-DP πt = −0,093+1,217π∗t 0,0165
1 valor p calculado usando erro padrão robusto a autocorrelação e
heterocedasticidade de Newey & West (1987, 1994).
Fonte: Elaboração própria.

5Isto é importante pois a amostra é reduzida para realização das previsões fora da amostra.
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O segundo critério a ser avaliado é o da dinâmica de ajustamento. Para
isso, a Tabela 4 apresenta os coeficientes de ajustamento estimados a partir
das equações (6) e (7).

Quando se considera os núcleos IPCA-EX2 e IPCA-MS, o resultado do teste
t mostra que para todo horizonte h, o coeficiente da inflação λh é negativo e o
coeficiente do núcleo λ∗h é estatisticamente igual a zero, como esperado. Isso
indica que quando existe um desvio entre o IPCA e um desses núcleos, é o
IPCA que se move em direção ao núcleo, e não o contrário. Essa evidência
é encontrada para um horizonte de 3, 6, 9 e 12 meses à frente, ou seja, um
desvio entre a inflação e o núcleo hoje faz com que a inflação se ajuste até um
ano depois.

Tabela 4: Resultados do teste t para os coeficientes de ajusta-
mento da inflação e do núlceo

Núcleo
h=3 h=6 h=9 h=12

λh λ∗h λh λ∗h λh λ∗h λh λ∗h

IPCA-EX −0,65
(0,00)

0,22
(0,04)

−0,77
(0,00)

0,09
(0,49)

−0,84
(0,00)

−0,01
(0,96)

−0,69
(0,00)

−0,04
(0,78)

IPCA-EX2 −0,97
(0,00)

0,11
(0,53)

−1,23
(0,00)

−0,19
(0,20)

−1,10
(0,00)

−0,30
(0,11)

−0,98
(0,00)

−0,17
(0,40)

IPCA-MS −0,87
(0,00)

−0,04
(0,77)

−1,03
(0,00)

−0,09
(0,49)

−0,91
(0,00)

−0,06
(0,65)

−0,82
(0,00)

−0,14
(0,38)

IPCA-DP −1,15
(0,00)

−0,17
(0,43)

−1,46
(0,00)

−0,60
(0,00)

−1,38
(0,00)

−0,48
(0,03)

−1,01
(0,00)

−0,31
(0,26)

Nota: o valor entre parênteses é o valor p do teste t para a hipótese nula do
coeficiente ser igual a zero usando erro padrão robusto a heterocedasticidade
de White (1980). O número de defasagens k foi escolhido com base no critério
de informação de Akaike (AIC) para o máximo de 6 defasagens.
Fonte: Elaboração própria

Já o núcleo IPCA-DP apresentou um resultado diferente. O coeficiente de
ajustamento da inflação λh foi negativo e significante como esperado, mas o
coeficiente de ajustamento do núcleo λ∗h foi também negativo e significante
nos horizontes de 3 e 12 meses. Com isso, tanto o IPCA como o próprio nú-
cleo IPCA-DP diminuem quando ocorre um desvio entre eles, sugerindo que
o núcleo IPCA-DP não é um bom indicador de ajuste para a inflação.

Para o núcleo IPCA-EX, o teste t indica o resultado esperado para os coefici-
entes de ajustamento para os horizontes de 6, 9 e 12meses à frente. Entretanto,
quando se considera o horizonte de 3 meses à frente, há evidência de que o
IPCA-EX é influenciado pelo IPCA, pois apresenta coeficiente de ajustamento
do núcleo, λ∗h, positivo e significante.

As medidas IPCA-EX2 e IPCA-MS foram as únicas que apresentaram a di-
nâmica de ajustamento esperada para todos os horizontes de tempo escolhido,
ou seja, é o IPCA que se move em direção a esses núcleos. No trabalho de
Gamber et al. (2013) encontra-se resultado semelhante com a aplicação do
mesmo modelo de ajustamento com dados dos Estados Unidos para o núcleo
por médias aparadas.

Já para as medidas IPCA-EX e IPCA-DP, o ajuste pode ocorrer também por
meio de movimentos do núcleo, dependendo do horizonte de tempo. Essa ca-
racterística é indesejável, pois impossibilita a utilização dessas medidas como
indicadores da trajetória de longo prazo da inflação, i.e., uma diferença entre
o núcleo e a inflação hoje poderá ser corrigida por movimentos de ambos, não
sendo claro qual é o efeito do núcleo sobre a inflação.
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Em suma, observa-se que em todos os casos o coeficiente de ajustamento
da inflação λh foi negativo e significante, indicando que o IPCA é influenciado
por todos os núcleos. No entanto, as medidas IPCA-EX e IPCA-DP são tam-
bém influenciadas pela inflação, o que é uma característica indesejável para
um núcleo.

5.3 Capacidade Preditiva

Como a política monetária tem um efeito defasado sobre a economia, o BC
analisa o comportamento futuro da inflação antes de estabelecer sua política.
Assim, se a previsão com uma medida de núcleo é melhor do que a previsão
com a própria inflação, então existe evidência de que essa medida deve ser
usada como um instrumento auxiliar na formulação da política monetária.

O experimento de previsão fora da amostra descrito na seção 4.1 é utili-
zado agora para avaliar a capacidade preditiva das medidas de núcleo em pre-
ver o IPCA futuro comparada com a capacidade preditiva do próprio IPCA.
Assim, espera-se que os modelos que utilizam os núcleos apresentem um erro
de previsão menor que o erro do modelo que utiliza apenas o IPCA.

Como a variação do IPCA em um mês específico não é de interesse primá-
rio para o BC, transforma-se as séries de variações mensais para variações em
12 meses antes de realizar as previsões e os testes nesta subseção. A escolha
da variação do IPCA em 12 meses se deve ao fato de ser este o intervalo de
tempo usado no sistema de metas.
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Fonte: Elaboração própria a partir dos dados do BCB-Depec.

Figura 3: Variação percentual em 12 meses do IPCA e dos núcleos da
inflação

A Figura 3 apresenta as séries transformadas para variação em 12 meses.
Aplicando-se os testes de estacionariedade da Tabela 2 obtém-se que as sé-
ries transformadas são também estacionárias. O gráfico das séries sugere que
todas as medidas de núcleo possuem um comportamento dinâmico aderente
ao IPCA apesar de algumas vezes apresentarem informação divergente sobre
quando o nível de inflação está acima ou abaixo do núcleo.

A Tabela 5 apresenta os valores da raiz do erro quadrático médio (REQM)6

relativo ao REQM do modelo de referência para horizontes selecionados (h =
3, 6, 9 e 12) e diferentes períodos de previsão fora da mostra (k =24, 36 e
48). Se um determinado modelo possui REQM relativo menor (maior) que 1,
significa que esse modelo apresentam REQM menor (maior) que o REQM do
modelo de referência.

6REQM =
√∑T

t=1(yt − ŷt )
2/T onde yt é a série observada e ŷt é a série prevista.
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Tabela 5: REQM obtido com os núcleos relativo ao
REQM do modelo de referência

Série utilizada Horizonte (meses)
(período fora da amostra) 3 6 9 12

(2013.1 - 2014.12, k = 24)
IPCA 1,00 1,00 1,00 1,00
IPCA-EX 1,35 1,39 1,67 2,87
IPCA-EX2 1,12 1,32 1,45 1,49
IPCA-MS 1,00 1,00 0,99 1,48
IPCA-DP 0,99 0,94 0,88 0,91
(2012.1 - 2014.12, k = 36)
IPCA 1,00 1,00 1,00 1,00
IPCA-EX 1,30 1,31 1,39 1,69
IPCA-EX2 1,17 1,40 1,31 1,35
IPCA-MS 1,06 1,00 1,01 1,53
IPCA-DP 1,09 1,05 1,11 1,27
(2011.1 - 2014.12, k = 48)
IPCA 1,00 1,00 1,00 1,00
IPCA-EX 1,28 1,22 1,31 1,62
IPCA-EX2 1,13 1,28 1,24 1,25
IPCA-MS 1,08 1,00 1,00 1,45
IPCA-DP 1,06 1,03 1,08 1,19
Nota: O modelo de referência utiliza apenas a série IPCA.
Fonte: Elaboração própria

O REQM relativo indicou que apenas as previsões com o núcleo IPCA-DP
apresentaram um erro menor do que as previsões do modelo de referência. No
entanto, esse resultado é encontrado somente no período de 2013.1 a 2014.12.
Quando se consideram os períodos de 36 e 48 meses fora da amostra, o resul-
tado não se mantém e o REQM do IPCA-DP passa a ser maior que o REQM
do IPCA. Assim, o ganho obtido em termos de previsões mais precisas não
foi consistente, pois, somente em um dos três períodos de previsão fora da
amostra, o modelo usando o IPCA-DP obteve um erro menor.

Já as previsões usando os núcleo IPCA-EX, IPCA-EX2 e IPCA-MS apresen-
taram um REQM relativo maior que 1 para todos os horizontes e períodos de
previsão fora da amostra, com exceção do horizonte de 9 meses à frente para o
período de 24 meses fora da amostra, no qual o IPCA-MS tem um REQM rela-
tivo de 0,99. Isso indica que esses núcleos não acrescentaram poder preditivo
ao modelo e que, em alguns casos, aumentam o erro de previsão.

O fato da capacidade preditiva dos núcleos ser menor que a do IPCA para
horizontes de 3 e 6 meses, corrobora o resultado encontrado por Silva Filho &
Figueiredo (2011) de que os núcleos não ajudam a explicar a inflação no curto
prazo. No entanto, esperava-se que para horizontes de tempo mais longo,
como 9 e 12 meses, os núcleos contribuíssem para uma previsão melhor, em
termos de um menor REQM, o que não aconteceu.

De maneira geral, os resultados da previsão fora da amostra indicam que
os núcleos não possuem capacidade preditiva maior que o próprio IPCA para
prever a inflação em um horizonte de até 12 meses à frente. Esse fato reforça
as evidências encontradas por Freeman (1998) e Bermingham (2010) de que os
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núcleos não apresentam um desempenho superior para previsões da inflação
de longo prazo quando comparados com simples modelos de referência.

6 Conclusão

Este artigo teve como propósito realizar uma avaliação compreensiva das me-
didas de núcleo utilizadas pelo Banco Central do Brasil. A partir de mode-
los econométricos de séries temporais, três aspectos básicos das medidas de
núcleo foram avaliados, a ausência de viés, a dinâmica de ajustamento e a
capacidade de prever a inflação no longo prazo.

Das quatro medidas, o núcleo por médias aparadas suavizadas (IPCA-MS)
e o núcleo por exclusão ex2 (IPCA-EX2) foram os que apresentaram melhor
desempenho. Por meio de testes empíricos, mostrou-se que o núcleo IPCA-
MS e o IPCA-EX2 não possuem viés e servem de indicador de ajuste para a
inflação no longo prazo. Já as outras duas medidas, o núcleo por exclusão sem
monitorados e alimentos no domicílio (IPCA-EX) e o núcleo de dupla pon-
deração (IPCA-DP), não indicaram a trajetória da dinâmica de ajustamento
esperada. Além disso, o IPCA-DP mostrou-se enviesado em relação à inflação
no período analisado, devendo ser utilizado com ressalvas.

Com relação à capacidade preditiva, não se obteve resultados consistentes
no sentido de que as previsões de longo prazo obtidas com os núcleos sejam
mais precisas do que as previsões que se obtém com a própria inflação. Tal
resultado indica que os núcleos usados pelo BC do Brasil não ajudam a prever
a inflação, considerando a abordagem e o modelo de previsão usados neste
trabalho.

Destaca-se ainda que os resultados encontrados se restringem ao Brasil e
ao recente período caracterizado pela estabilização da inflação após o Plano
Real. Assim, uma extensão natural deste trabalho seria aplicar a metodolo-
gia de avaliação para outros países e verificar se os resultados permanecem
robustos.
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Apêndice A

Tabela A.1: Especificação dosmodelos
de previsão no final da amostra

IPCA EX EX2 MS DP
h p p;q p;q p;q p;q

3 2 3;2 4;2 1;2 1;2
6 2 2;2 3;2 1;2 1;2
9 2 3;1 2;1 1;2 1;2
12 2 3;4 2;1 4;1 2;1
Nota: A escolha das defasagens p ≤ 4 e q ≤ 4
dos modelos é baseada no critério BIC.
Fonte: Elaboração própria
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1 Introdução

A insolvência da dívida pública produz efeitos negativos em âmbito macro
e microeconômico. Como mostram Sargent & Wallace (1981), esse problema
impede a estabilidade de preços afete o desempenho da atividade econômica
(Gong et al. 2001), elevando por isso mesmo a necessidade de maiores taxas
de juros no longo prazo (Afonso & Rault 2007), além de influenciar, de forma
negativa, o mercado financeiro e as decisões de consumo e investimento por
parte dos agentes econômicos. Com efeito, uma leve alta nos níveis dos dé-
ficits é o bastante para reduzir a quantidade ou eficiência do investimento,
provocando uma redução no crescimento econômico (Moss & Chang 2003).

Quando a dívida pública pode ser considerada sustentável? Respostas
conhecidas na literatura econômica são: (i) a dívida pública é sustentável
quando seu montante em relação ao PIB converge sempre para um nível ini-
cial b0 (Blanchard 1990); (ii) mais especificamente, o conceito de sustenta-
bilidade da dívida refere-se “... à questão de saber se o governo está cami-
nhando para acumulação de endividamento excessivo, que em última análise,
pode ameaçar a estabilidade de preços. Uma dívida é considerada ’excessiva’
e, por conseguinte, insustentável, quando o governo não satisfaz uma restri-
ção de orçamento intertemporal e, consequentemente, sua dívida não pode
ser compensada pelos excedentes primários futuros esperados de igual valor
presente” (Luporini 1999, p. 9); (iii) ou ainda, a dívida de um país ou região
é considerada sustentável quando o superávit primário corrente é suficiente
para estabilizar a relação dívida/PIB (Goldfajn 2002).

Do ponto de vista empírico, os trabalhos iniciais que testam a hipótese
de sustentabilidade, fizeram uso de testes da raiz unitária sobre a razão da
dívida da unidade econômica e do PIB. Faz-se também necessário recorrer a
mecanismo de caráter intertemporal de modo a combater o aumento da dí-
vida pré-existente. Ainda que os governos emitam moeda e títulos de modo
a saldar suas obrigações, não recomenda-se uma trajetória indefinida de acú-
mulo da dívida. Esse enfoque incentivou a análise quantitativa que fez uso de
testes de cointegração entre as receitas e despesas públicas. Em alguns casos,
taxas de juros foram acrescentadas. Mais recentemente, Bohn (2007) propôs
um teste de solvência da dívida pública, com vantagens em relação aos testes
de cointegração, baseado na estimação de uma função de reação do governo.

No Brasil, desde o Programa de Ação Econômica do Governo (PAEG) em
1964, o governo tem se preocupado com a sustentabilidade de sua dívida. Du-
rante as décadas de 1970 e 1980, observou-se uma elevação da dívida pública
em decorrência das crises internacionais (crise do petróleo, em 1973 e 1979),
da recessão norte-americana, da crise da dívida externa em 1982 e, da falta
de acompanhamento e transparência das contas públicas – só o déficit primá-
rio da economia brasileira era de 4,2%, em 1985/1986, e 5,8% do PIB, em
1987/1989 (Giambiagi & Além 2000).

Sobretudo depois da crise financeira dos estados, entre 1995 e 1998, os
esforços do governo se voltaram para o controle da dívida interna do setor
público. Os governos estaduais alegavam perdas de receitas do ICMS em de-
corrência da Lei Kandir. Os déficits primários estaduais representavam, em
média, 0,4% do PIB, enquanto o superávit do Governo federal era de 0,3% do
PIB.

Com efeito, reformas institucionais foram implementadas visando àmanu-
tenção de superávits fiscais primários e sustentabilidade da dívida no Brasil.
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O Programa de Reestruturação Fiscal e Financeira (Lei 9.496/97) promoveu
uma reforma fiscal nos estados brasileiros baseada na venda de ativos estadu-
ais, principalmente das companhias estaduais de distribuição de energia elé-
trica, na privatização e liquidação dos bancos estaduais, no refinanciamento
das dívidas estaduais e municipais (Mora & Giambiagi 2005).

O Programa de Estabilização Fiscal de 1998 estabeleceu as metas de su-
perávits primários do setor público, e a Lei de Responsabilidade Fiscal (Lei
Complementar 101 de 2000) fixou os limites dos gastos com pessoal e endi-
vidamento público, além dos mecanismos claros para a correção de eventuais
desvios, restringindo a atuação da política fiscal (Rocha & Giuberti 2008).

Entretanto, a utilização do IGP-DI como índice de correção monetária das
dívidas estaduais tem dificultado que os seus estoques da dívida sejam dimi-
nuídos (Mora & Giambiagi 2005). De acordo com Pellegrini (2012), a dívida
dos governos estaduais aumentou, entre 2006 a 2011, em R$ 111,4 bilhões,
pois o pagamento de juros da mesma são maiores, em média, do que os supe-
rávits primários dessas unidades federativas.

Dessa forma, surge naturalmente a pergunta se as dívidas dessas unidades
da federação são sustentáveis no longo prazo. Em outras palavras, será que
do ponto de vista estatístico os superávits primários gerados pelos estados
brasileiros são suficientes para manter as suas dívidas sustentáveis no futuro?

Assim, no presente estudo, pretende-se responder essa pergunta por meio
da comparação entre superávit primário e o montante da dívida pública. Para
tanto, utiliza-se a função de resposta fiscal dos estados brasileiros proposta
por Bohn (2007) e de dados em painel no período de 2000-2010. Todavia,
há a possibilidade de que as reações por parte dessas unidades federativas
analisadas sejam diferentes. Estados brasileiros com maiores níveis de dívi-
das passadas deveriam gerar maiores superávits primários no presente. Dessa
forma, no presente estudo, estende-se o modelo de Bohn (2007) e incluem-
se efeitos limiares (threshold) de acordo com a metodologia desenvolvida por
Hansen (1999). A utilização do modelo de Bohn em uma estrutura de dados
em painel com efeito threshold ainda não foi utilizada para análise da sustenta-
bilidade da dívida. Assim, resta evidente a contribuição do presente estudo ao
propor uma abordagem metodológica diferenciada, a qual gera novas evidên-
cias empíricas sobre a dinâmica das dívidas públicas dos estados brasileiros
no longo prazo.

Essa metodologia complementa os testes de estacionariedade e de cointe-
gração usualmente empregados em investigação empírica sobre sustentabili-
dade da dívida, pois propõe um método em que a Restrição Orçamentária
Intertemporal (ROI) continua satisfeita caso as receitas e gastos sejam estaci-
onárias em diferença para qualquer ordem arbitrária e sem pré-requisito de
integração. Logo, uma ampla classe de processos estocásticos que violam as
condições de estacionariedade e cointegração continua satisfazendo a ROI1.

Seguindo esta introdução, na seção 2 realiza-se a revisão da literatura so-
bre o tema. Na seção 3, apresenta-se a base de dados e a metodologia. Os
resultados serão apresentados na seção 4 e, na seção 5, as considerações finais.

1Maiores detalhes, ver Bohn (2007).
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2 Revisão da Literatura

A validação da restrição orçamentária intertemporal do governo é uma das
formas de se testar a hipótese de sustentabilidade dos seus déficits fiscais. Por
isso, testes econométricos para séries temporais e, mais recentemente, testes
para dados em painel são utilizados. Um dos trabalhos pioneiros nesse tema
é o de Hamilton & Flavin (1986), o qual testa se há sustentabilidade fiscal nos
Estados Unidos no período de 1960 a 1984, por meio de testes de estacionari-
dade das séries de resultados fiscais e dívida pública.

Entretanto, a metodologia de Hamilton & Flavin (1986) não considera al-
guns aspectos, dentre os quais o estoque inicial da dívida. Este problema é
superado por Trehan &Walsh (1988), que passaram a considerar a restrição or-
çamentária do governo satisfeita se a séries de gastos (exclusive o pagamento
de juros), receitas e dívida do governo fossem cointegradas com vetor de coin-
tegração dado por (1,1˘r). Ou seja, eles impuseram maiores restrições sobre a
trajetória do resultado fiscal do que Hamilton & Flavin (1986).

Posteriormente, Bohn (1998) propôs um novo teste de sustentabilidade.
Nele, a restrição orçamentária intertemporal é atendida se o superávit pri-
mário reage positivamente a aumentos da relação dívida/PIB. Recentemente,
Bohn (2007) analisou a sustentabilidade da dívida utilizando uma função de
reação do governo. De acordo com este autor, nas técnicas tradicionais de
testes de estacionariedade e de cointegração a solvência do governo é obtida
se a dívida é estacionária a partir de qualquer número finito de diferencia-
ções. Isso implica dizer que a ROI continua satisfeita se receitas e gastos são
estacionários em diferenças para qualquer ordem arbitrária e sem qualquer
pré-requisito de cointegração.

Para os dados da economia brasileira, há vários estudos sobre a temática da
sustentabilidade da dívida pública. Fazendo uso da metodologia de Trehan &
Walsh (1988), Rocha (1997) testa a estacionariedade da primeira diferença da
dívida pública interna. O resultado a que chegou mostrou ser possível rejeitar
a hipótese nula de raiz unitária, isso porque, havia evidência de que a dívida
pública interna apresentava comportamento consistente com o cumprimento
de restrição intertemporal do governo, no período compreendido entre janeiro
de 1980 a julho de 1993.

Contudo, aplicando o mesmo procedimento para o período que se estende
até fevereiro de 1990, não foi possível rejeitar a hipótese nula de raiz unitária.
Esse resultado indica que a política fiscal mostrava-se insustentável, e com
a moratória ocorrida em fevereiro de 1990, a sustentabilidade parece ter se
revertido.

Hakkio & Rush (1991) testam a cointegração entre gastos (exclusive juros
pagos sobre a dívida) e receitas. Eles observaram que a senhoriagem desempe-
nhou, no período analisado, um papel relevante no financiamento do déficit
público brasileiro, mostrando assim a sustentabilidade da dívida pública.

Luporini (1999), com os dados da dívida pública mobiliária brasileira, ana-
lisa a sustentabilidade da política fiscal brasileira desde a reforma financeira
de 1965. Segundo a autora, a política fiscal governamental pode ser consi-
derada sustentável se o valor descontado de sua dívida mobiliária como fra-
ção do PIB for respaldada por superávits fiscais primários de mesmo valor-
presente. Muito embora os resultados gerais indiquem sustentabilidade, os
testes realizados em dois subconjuntos da amostra sugerem que a política fis-
cal assumiu um padrão insustentável após 1981.
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Garcia & Rigobon (2004) estudam a dinâmica da dívida brasileira com
base na perspectiva de gerenciamento de risco. Os autores utilizaram infor-
mações mensais dos estoques de dívida brasileira (interna e externa; bruto e
líquido). Por meio de um modelo de vetores autorregressivos (VAR), consta-
taram que, apesar da dívida ser sustentável, existem diversas trajetórias nas
quais a política fiscal não seria sustentável.

Lima & Simonassi (2005)2 verificam que, na ausência de senhoriagem, o
governo intervém somente se a variação da relação déficit/PIB supera 1,74%,
de modo a tornar o déficit estacionário. Simonassi et al. (2014), de posse de
informações mensais referentes ao estoque da Dívida Líquida do Setor Pú-
blico (DLSP) brasileiro, entre janeiro de 1991 e outubro de 2006, estimam
uma função de reação para o Brasil no período de 1991 a 2008 por meio de
múltiplas quebras estruturais endógenas, seguindo a metodologia de Bai &
Perron (1998). Os resultados mostram que, ao longo do período analisado, a
política fiscal brasileira mostrou-se sustentável.

Pinton &Mendonça (2008) analisam a política fiscal brasileira, no período
de 1998 a 2007, por meio de dois indicadores: o impulso fiscal, que permite
observar a postura do governo federal ao longo desses anos e, o segundo, a
sustentabilidade da dívida pública, que evidencia o impacto da postura do go-
verno na sustentabilidade da dívida pública. No entendimento dos autores, os
testes aplicados apontam para uma dívida pública não sustentável, apesar da
política fiscal austera. Portanto, a adoção de uma política fiscal contracionista
não é condição suficiente para que seja obtido êxito na condução da política
fiscal.

Comparativamente, os estudos que analisam a sustentabilidade da dívida
dos estados brasileiros são menos numerosos. Destaque para o trabalho de
Mora & Giambiagi (2005). Com o uso de informações anuais das contas públi-
cas estaduais e da relação estoque da dívida/PIB, que compreendem os anos
de 1998 a 2004, concluem ser a dívida pública sustentável na maioria dos es-
tados, mas destacam a situação de Alagoas, Goiás, Mato Grosso do Sul, Minas
Gerais, Rio Grande do Sul e São Paulo.

Pereira (2008), analisa o endividamento dos estados brasileiros e Distrito
Federal após a renegociação dos passivos estaduais e a implementação da Lei
de Responsabilidade Fiscal. O autor utiliza testes de raiz unitária, vetores au-
torregressivos (VAR) e testes de cointegração em painel, aplicados nas séries
de receita corrente, despesa corrente e juros da dívida anual dos estados en-
tre 1986 e 2005, e conclui que o esforço fiscal que se seguiu ultrapassou até
mesmo as visões mais otimistas. Entretanto, persiste a preocupação sobre as
possíveis consequências de um período de baixo crescimento econômico e/ou
maior índice de correçãomonetária, que poderiam trazer a insustentabilidade
da dívida, justamente quando nesses casos torna-se ainda mais difícil o paga-
mento de juros.

Por fim, Piancastelli & Boueri (2008) analisam a evolução da situação fi-
nanceira dos estados brasileiros dez anos após a renegociação da dívida com
o governo federal. Tendo em vista a relação dívida pública/PIB, os autores ve-
rificaram que a maioria dos estados conseguiu ajustar suas finanças públicas,
promovendo assim reformas administrativas com responsabilidade fiscal.

2Os dados se referem ao PIB nacional e às receitas e despesas públicas. Calcularam o déficit
público como proporção do PIB nacional (no período de 1947-1999) e consideraram a existência
de “efeitos threshold” na série de déficit orçamentário brasileiro.
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Verifica-se que, até o momento, não há estudos sobre a sustentabilidade
dos estados brasileiros baseados na estimação de uma versão não linear para
dados em painel da uma função de reação como a de Bohn (2007). O presente
estudo pretende contribuir com esse tema ao fornecer evidências empíricas
sobre essa problemática por meio da estimação de uma função de reação para
dados em painel com efeitos limiares, em decorrência da possibilidade de que
as reações por parte das unidades federativas analisadas sejam diferentes e,
que inclui variáveis que refletem a realidade da dinâmica das dívidas dos es-
tados brasileiros.

3 Metodologia

3.1 Referencial Teórico

Estudos envolvendo a sustentabilidade da dívida estão diretamente relaciona-
dos à restrição orçamentária do governo, que é uma condição de equilíbrio no
qual os gastos com bens e serviços e pagamento de juros ou são financiados
com a arrecadação de impostos ou via emissão de dívida pública.

Bt = (1+ rt)Bt−1 + (Gt −Tt) (1)

Resolvendo a equação (1) foward e assumindo previsão perfeita, tem-se
que:

Bt = lim
n→∞

ρnEt [Bt+n] +
∞∑

v=0

ρvEt [Tt+v −Gt+v] (2)

com ρk =
k∏

s=1

(
1

1+rs

)
.

Em (2) considera-se que lim
n→∞

ρnEt [Bt+n] = 0, ou seja, que o governo não

usará um tipo de “Jogo de Ponzi” para se financiar. Portanto, o atendimento à
restrição orçamentária intertemporal (ROI) do governo representa a sustenta-
bilidade da política fiscal do país.

Do ponto de vista empírico, essa questão é usualmente investigada por
meio de testes da raiz unitária no processo estatístico que governa as séries
apropriadas de dívida ou déficit. O outro procedimento testa a existência de
cointegração entre gastos e receita. Contudo, esses métodos baseiam-se na
premissa de que as variáveis da Restrição Orçamentária Intertemporal sejam
integradas de primeira ordem.

De modo a contornar esse problema, Bohn (2007) propõe um método no
qual a Restrição Orçamentária Intertemporal (ROI) continua satisfeita caso as
receitas e gastos sejam estacionárias em diferença para qualquer ordem arbi-
trária, sem pré-requisito de integração. Bohn (op.cit.) parte da denominada
identidade orçamentária do governo em qualquer instante no tempo “t”, defi-
nida por:

Bt = (1+ rt)Bt−1 + (G0
t −Tt) (3)

sendo Bt definido como a dívida pública, G0
t o gasto primário, Rt a receita e rt

a taxa de juros. A primeira diferença em (3) resulta na seguinte equação:

∆Bt = Bt −Bt−1 =G0
t −Tt + rtBt−1 (4)
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a qual define o déficit do governo incluindo juros e o termo (G0
t −T ) representa

o déficit primário. Essas variáveis podem ser utilizadas em termos nominais,
reais ou ainda como proporção do PIB ou da população, desde que adequado
o fator de acumulação rt , sobre o qual são feitas algumas hipóteses:

1. rt = r > 0 e ρ = 1/(1 + r) < 1

2. Et [rt+1] = r > 0 e ρ = 1/(1 + r) < 1

A equação (3) implica na expressão:

Bt = ρEt

[(
Tt+1 −G

0
t+1

)
+Bt+1

]
(5)

Pode-se ainda considerar uma terceira hipótese, caso seja qualquer pro-
cesso estocástico estacionário com média , tal que. Assim, com propriedades
idênticas ao gasto primário (gastos do governo com bens e serviços excluindo
pagamento de juros). Define-se nos casos das duas primeiras hipóteses para
então reescrever a equação (5), após a substituição da igualdade acima, como:

Bt = ρEt [(Tt+1 −Gt+1) +Bt+1] (6)

Com ρ < 1 em ambos os casos. Definindo St+1 = (Tt+1 −Gt+1) e resolvendo
forward, obtemos:

Bt = lim
n→∞

ρnEt [Bt+n] +
∞∑

i=0

ρiEt [St+i ] (7)

Sendo lim
n→∞

ρnEt [Bt+n] = 0 a condição suficiente para sustentabilidade da

dívida, e o segundo termo do lado direito da equação (7) representa a ROI do
governo, caso a condição de transversalidade supracitada seja válida.

De acordo com Bohn (2007), é suficiente que a série de dívida seja inte-
grada de qualquer ordem finita para que a condição de transversalidade acima
seja satisfeita. A ideia é que o fator de desconto ρn dominará Et [Bt+n] assintoti-
camente e, deste modo, a hipótese de que ρ < 1 éconsiderada robusta vis-à-vis
a relativa irrelevância do nível da taxa de juros. Definindo Gr

t como o gasto do
governo incluindo as despesas com juros, e Bt e Tt como determinados acima,
a segunda proposição de Bohn incide em uma crítica formal às análises de sus-
tentabilidade através de técnicas de cointegração: Gr

t ˜I(m) e Tt˜I(n), com a pos-
sibilidade dem , n e que tais variáveis não sejam cointegradas, portanto, além
da condição de transversalidade, a ROI do governo continua válida desde que
Bt˜I(k)com k ≤Max [m;n] + 1.

No caso de cointegração entre déficit primário e dívida, o que está sendo
investigado é se,

(Gt −Tt) +αBt˜I(0) (8)

com α , 0representando a combinação linear estacionária entre tais variáveis.
Adicionando esta informação à identidade (com Gt = G0

t ) orçamentária (3),
pode-se reescrevê-la como:

Bt = (1+ rt −α)Bt−1 + εt (9)

Dessa forma, de acordo com Trehan &Walsh (1988), o que está sob investi-
gação é se (Gt −Tt) = −αBt−1 + εt , ou seja, se o mecanismo de correção de erro
é interpretado como uma função de reação do governo.
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3.2 A Função de Reação dos Estados

Uma extensão da proposta de Bohn (2007) para uma estrutura com dados em
painel pode ser expressa da seguinte maneira:

SDPit = β0 + β1Divit−1 + β2TRJit + β3GDPit + β4IGPit + β5T̃it + εit (10)

em que as variáveis SDPi,t , Divi,t−1 e Ri,t estão expressas como proporção do
PIB. A variável SDPi,t representa o superávit (ou déficit) primário de cada
estado i no período t e é calculado como receitas menos despesas correntes, é
a dívida líquida do setor público de cada estado i no período t − 1,TRJi,t é a
taxa real de juros, GDPi,t é a taxa de crescimento do PIB de cada estado i no
período t, T I é a taxa de inflação, medida pelo IGP-DI com base em 2012 e Ri,t

é o desvio da receita corrente em relação às suas respectivas médias estaduais.
No processo de estimação, espera-se que β3 > 0, β4 > 0 e β5 > 0. Não

há um sinal esperado para β2, uma vez que o mesmo dependerá do efeito
da elevação da T JR no PIB, nas receitas e nas despesas. Na equação (10), a
condição de sustentabilidade é dada por β̂1 > 0, indicando que existe uma
resposta positiva do governo em termos de geração de superávit primário em
reposta ao acúmulo da dívida pública.

Neste caso, Bohn (2007) apresenta três casos para análise:

1. β̂1 > r, onde r é a taxa real de juros, implica estacionariedade da dívida
e despesas;

2. 0 < β̂1 < r implica em um resultado explosivo para a dívida e despesas;

3. β̂1 = r implica na estacionariedade, em diferença, da dívida e despesas.

Entretanto, as repostas em termos de esforço fiscal dos estados brasileiros
podem ser diferentes. Unidades federativas com maiores níveis de dívidas
passadas deveriam gerar maiores superávits primários no presente. Por esse
motivo, esse estudo inclui efeitos limiares (threshold) de acordo com a meto-
dologia desenvolvida por Hansen (1999), permitindo que os parâmetros do
modelo de regressão variem de acordo com os diferentes regimes, capturados
pela variável selecionada para fornecer os valores limiares determinados de
forma endógena. A inclusão de um efeito limiar na equação (10) pode ser
expressa como,

SDPit = β0 + β1I Divit−1I
(
git ≤ γ

1

)
+ β2I Divit−1I

(
git ≤ γ

2

)
+ β2TRJit

+ β3GDPit + β4IGPit + β5T̃it + εit
(11)

onde I(.) é uma função indicadora; git = SDPit−1 representa a variável th-
reshold; γ1 e γ2 são parâmetros a ser estimados e representam os valores limi-
ares dessa variável que determinam os diferentes regimes3.

O procedimento para estimação e para testar a hipótese nula de lineari-
dade contra a hipótese alternativa de efeitos threshold não são usuais. Hansen
(1999) apresenta o processo de estimação do modelo que consiste na aplicação

3De acordo com os resultados dos testes de hipóteses de linearidade apresentados na próxima
seção, há apenas um desses valores, isto é, dois regimes estatisticamente significantes.
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de mínimos quadrados condicionados aplicado de forma sequencial para os
dados transformados pela diferença da média entre grupos, a qual também se
altera para cada valor dos parâmetros γ .

O teste da hipótese de linearidade consiste em verificar H0 : β1I = β2I . En-
tretanto, sobre essa hipótese os parâmetros γ não são identificados, e as esta-
tísticas de teste usualmente aplicadas para testar essa hipótese não possuem
distribuições padrões. Para contornar esse problema, o referido autor derivou
a distribuição assintótica do teste de razão de verossimilhança para este caso
e propôs um procedimento baseado no método de bootstrap de modo a gerar
valores críticos para a estatística em questão. Dessa forma, caso a hipótese
nula H0 : β1I = β2I seja rejeitada, é comprovada a existência de efeito limiar e,
portanto, o uso de um modelo que inclui esses efeitos é preferível ao modelo
linear.

3.3 Base de dados

No presente estudo, utilizou-se dados anuais referentes ao estoque da Dívida
Líquida do Setor Público de cada estado, superávit (ou déficit) primário es-
tadual, receita corrente e despesa corrente estadual, taxa real de juros, taxa
de crescimento dos PIBs estaduais e taxa de inflação de 26 estados brasileiros
e Distrito Federal, coletados no período de 2000 a 2010, totalizando 297 ob-
servações, disponíveis na Secretaria do Tesouro Nacional. O PIB estadual a
preços correntes, a taxa de juros (SELIC) e a taxa de inflação (IGP-DI) foram
obtidos junto ao IPEADATA, do Instituto de Pesquisa Econômica Aplicada
(IPEA). A variável receita corrente foi transformada na forma de desvios em
relação às suas respectivas médias estaduais.

Com o objetivo de apresentar algumas características dessas séries, a Ta-
bela 1 apresenta algumas estatísticas descritivas dessas variáveis. Observe
que a variável SDP apresenta em média superávits primários de 3,70% dos
PIBs estaduais, variando entre um déficit de 1,15% do PIB (Paraná, em 2000)
e um superávit de 15,85% do PIB (Tocantins, em 2000).

No que se refere à dívida líquida do setor público em proporção ao PIB de
cada estado (Div), em média, elas correspondem a 20,83% do PIB dos estados
brasileiros, oscilando entre 4,38% do PIB (Distrito Federal, em 2009) e 81,39%
do PIB, no estado do Piauí, em 2009.

A Taxa Real de Juros (TRJ) da economia brasileira teve como média 7,10%,
variando entre 1,94% em 2008 e 13,38% em 2006. Já a Taxa de Crescimento
da Economia (GDP) dos estados brasileiros teve comomédia 2,38%, oscilando
entre um decréscimo da economia de 8,84% no Distrito Federal em 20004 e
11,72% (Mato Grosso, em 2008). A média da Taxa de Inflação (TI) foi de
8,66%.

4 Resultados

Inicialmente, buscou-se testar a hipótese nula de ummodelo linear contra a hi-
pótese alternativa de um modelo com efeito threshold. Esse teste foi realizado
de forma sequencial para nenhum, um ou dois efeitos threshold de acordo com

4No ano de 2000, todos os estados brasileiros e o Distrito Federal tiveram decréscimos na sua
economia, comparado ao ano de 1999.
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Tabela 1: Estatística descritiva das séries para os estados brasileiros:
2000-2010

Variáveis Observações Média Desvio Padrão Mínimo Máximo

SDP 297 0,037 0,031 −0,012 0,159
Div 297 0,208 0,138 0,044 0,814
TRJ 297 7,106 3,574 1,945 13,380
GDP 297 2,380 4,940 −8,840 11,720
TI 297 8,660 5,300 1,710 20,540

Fonte: Dados da pesquisa. Elaboração dos autores.

o procedimento desenvolvido por Hansen (1999). O superávit ou déficit pri-
mário (SDP) defasado em um período representa a variável threshold sobre a
variável dívida líquida do setor público (Div) defasada em um período. Ape-
nas o teste para um efeito threshold foi significante com um p-valor simulado
de 0,075. Dessa forma, este estudo conclui em favor de utilizar um modelo
com um efeito threshold, tal qual o apresentado na eq. (11).

O efeito limiar significante ao nível de 10% é γ1 = 0,0118. Seguindo essa
especificação, o modelo foi estimado por meio do processo descrito na seção
anterior e seus principais resultados estão apresentados na Tabela 2, a seguir.

Tabela 2: Resultados da Estimação com um Efeito Threshold
para SDPit

Modelo:

SDPit = β0 + β1I Divit−1I
(
git ≤ γ1

)
+β2I Divit−1I

(
git ≤ γ2

)
+β2TRJit

+β3GDPit + β4IGPit + β5T̃it + εit

Coeficientes por Regressores Coeficientes Estimados Desvios Padrões

β1I −0,0601 0,0109
β2I −0,0273 0,0099
β2 0,0004 0,0002
β3 0,0630 0,0181
β4 0,0301 0,0217
β5 0,2938 0,0769

Fonte: Dados da pesquisa. Elaboração dos autores.

Os resultados da Tabela 2 mostram que, com exceção do coeficiente β4
referente à Taxa de Inflação – TI, todos os coeficientes estimados são estatisti-
camente significantes. O coeficiente referente à variável taxa de crescimento
econômico da economia – GDP (β3) apresenta sinal positivo como esperado,
implicando em uma correlação positiva entre crescimento econômico e supe-
rávits primários.

O parâmetro da variável referente aos desvios das receitas correntes em
relação à sua média estadual (β5) também tem sinal positivo refletindo a re-
lação entre maiores receitas com aumentos nos superávits. O coeficiente da
variável taxa de juros real (β2) apresenta sinal positivo, o qual pode refletir a
possibilidade de que um aumento na taxa de juros real gere uma retração bem
maior no PIB do que no superávit, acarretando em um aumento do superávit

5Teste de Razão de Verossimilhança no valor de 16,9518; com 500 replicações do Método
Bootstrap.
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em relação ao PIB, ou seja, da variável dependente. Dessa forma, haveria uma
correlação positiva entre SDP e TRJ. Outra explicação parte do período amos-
tral utilizado. O Brasil apresenta taxa de juros real crescente para combater
a inflação e, como os superávits dos estados também apresentaram trajetória
crescente nesse período o sinal positivo do coeficiente em análise pode refletir
esses movimentos na mesma direção.

Em relação ao coeficiente que expressa à reação fiscal, verifica-se que em
todos os regimes analisados esse parâmetro, que relaciona a resposta dos go-
vernos estaduais ao acúmulo da dívida pública (β1), apresentou sinais negati-
vos.

De acordo com Pellegrini (2012), as dívidas dos estados de São Paulo, Rio
de Janeiro, Minas Gerais e Rio Grande do Sul representam 77% do total das
dívidas líquidas dos estados brasileiros. Assim, buscou-se estimar o modelo
anterior sem esses estados na amostra. Os resultados dessa nova estimativa
encontram-se na Tabela 3.

O superávit ou déficit primário (SDP) defasado em um período represen-
tou novamente a variável threshold sobre a variável dívida líquida do setor pú-
blico (Div) defasada em um período. Apenas o teste para um efeito threshold
foi significante com um p-valor simulado de 0.056. Assim, utilizou-se um mo-
delo com um efeito threshold, como o apresentado na eq. (11) para quantificar
as respostas fiscais dos estados em relação às suas dívidas, agora excluindo os
estados de São Paulo (SP), Minas Gerais (MG), Rio de Janeiro (RJ) e Rio Grande
do Sul (RS).

O efeito limiar significante ao nível de 10% é γ1 = 0,0118. Os principais
resultados estão apresentados na Tabela 3, a seguir.

Tabela 3: Resultados da Estimação com um Efeito Threshold
para SDPit , excluindo os estados de SP, MG, RJ e RS

Modelo:

SDPit = β0 + β1I Divit−1I
(
git ≤ γ1

)
+β2I Divit−1I

(
git ≤ γ2

)
+β2TRJit

+β3GDPit + β4IGPit + β5T̃it + εit

Coeficientes por Regressores Coeficientes Estimados Desvios Padrões

β1I −0,0727 0,0149
β2I −0,0322 0,0120
β2 0,0004 0,0002
β3 0,0670 0,0224
β4 0,0340 0,0249
β5 0,2794 0,0800

Fonte: Dados da pesquisa. Elaboração dos autores.

Os resultados da Tabela 3 apresentaram resultados semelhantes ao modelo
anteriormente estimado, utilizando todos os estados da Federação e o Distrito
Federal. Com exceção do coeficiente β4 referente à Taxa de Inflação – TI, to-
dos os coeficientes estimados são estatisticamente significantes. O coeficiente
referente à variável taxa de crescimento econômico da economia – GDP (β3)
apresenta sinal positivo como esperado, implicando em uma correlação posi-
tiva entre crescimento econômico e superávits primários.

6Teste de Razão de Verossimilhança no valor de 19,63; com 500 replicações via Bootstrap.



68 Tabosa, Ferreira, Simonassi, Khan e Tomaz Economia Aplicada, v.20, n.1

O parâmetro da variável referente aos desvios das receitas correntes em re-
lação à sua média estadual (β5) também tem sinal positivo refletindo a relação
entre maiores receitas com aumentos nos superávits.

Em relação ao coeficiente que expressa à reação fiscal, verifica-se que em
todos os regimes analisados esse parâmetro, que relaciona a resposta dos go-
vernos estaduais ao acúmulo da dívida pública (β1), também apresentaram
sinais negativos, mesmo excluindo os estados com as maiores dívidas líquidas
do setor público.

Ou seja, as evidências empíricas encontradas tanto no cenário em que estão
todos os estados da Federação quanto na exclusão dos estados com as maiores
dívidas públicas (São Paulo, Minas Gerais, Rio de Janeiro e Rio Grande do Sul)
apontaram que os superávits primários gerados pelos estados brasileiros não
têm sido suficientes para evitar o acúmulo das suas dívidas. Contudo, vale res-
saltar que essas evidências empíricas dizem respeito a uma reação fiscal média
dos estados. Em outras palavras, os resultados apresentados podem não repre-
sentar a realidade de cada estado e refletir apenas um comportamento médio
dos mesmos.

5 Conclusões

No presente artigo buscou-se analisar a sustentabilidade da política fiscal nos
estados brasileiros por meio de uma função de resposta fiscal do governo,
adaptando a proposta de Bohn (2007) para uma estrutura de dados em painel
para os estados brasileiros. Investigou-se então a existência de uma resposta
dos governos estaduais em termos de geração de superávit primário ao acú-
mulo da dívida pública. A escolha desse método de investigação se deve ao
fato de ser uma forma complementar e promissora de conduzir a análise da
sustentabilidade da política fiscal de um país, ainda não realizada em nível
estadual no Brasil.

Os resultados permitem inferir que, de acordo com o modelo com o efeito
threshold nos superávits primários defasados em um período, não há uma po-
lítica fiscal ativa em termos de geração de superávit ao aumento da dívida
pública dos estados.

Vale ressaltar que os resultados encontrados neste estudo para o conjunto
de estados brasileiros diferem dos encontrados em nível nacional por Lima
& Simonassi (2005), Simonassi et al. (2014) ou Pereira (2008), e também de
estudos já realizados que investigaram as dívidas estaduais, como Mora & Gi-
ambiagi (2005), Pereira (2008), Piancastelli & Boueri (2008). Entretanto, evi-
dências empíricas dizem respeito a uma reação fiscal média dos estados que
compõem o estado brasileiro, logo, não significam que são necessariamente vá-
lidos paraq todos os estados, mas apenas podem refletir um comportamento
médio dos mesmos.

Portanto, a persistência dessa política fiscal inócua implicará na trajetória
ascendente da relação dívida/PIB e, por conseguinte, à insolvência dos gover-
nos estaduais. Desse modo, mesmo não sendo preocupantes os níveis atuais
da variável dívida/PIB nos estados, a continuidade desse comportamento por
parte dos governos estaduais pode levar à necessidade de uma renegociação
da dívida dos estados semelhante à ocorrida em 1998. Logo, outra questão
relevante a ser analisada refere-se à tolerância dos governos estaduais a esse
comportamento.
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A outra evidência empírica encontrada neste estudo refere-se à importân-
cia do crescimento econômico e dos desvios das receitas correntes na geração
de superávits primários dos estados brasileiros, fato que corrobora que o cres-
cimento econômico associado às receitas extraordinárias constitui estratégias
majoritárias para consecução do equilíbrio financeiro estadual no Brasil.
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1 Introdução

No Brasil, o processo de liberalização comercial iniciou-se nos fins da década
de 1980. Segundo Markwald (2001), entre 1988 e 1993, a estrutura tarifária
brasileira tinha sofrido uma mudança radical, com a tarifa média declinando
cerca de 40 pontos percentuais. Naquele período, as tarifas médias passaram
de 50% para 13,2%, com a tarifa máxima passando de 105% para 40% e a
tarifa modal de 40% para 20%.

Dados do IPEA (2011) mostraram que a tarifa legal para as importações
do Brasil continuaram caindo, e mudaram de 15,62% em 1992 para 8,64% em
2008, com um pequeno aumento em 2009 (9,74%). Também, desde o início
dos anos 90, o Brasil já tinha eliminado grande parte das barreiras não tarifá-
rias, incluindo: (i) a proibição de aquisição externa de cerca de mais de 1.200
produtos; (ii) a obrigatoriedade de programas de importação por empresas;
(iii) a exigência de anuência prévia de órgãos da administração federal para
a importação de produtos específicos; e (iv) o requisito de financiamento ex-
terno para a importação de bens de capital beneficiados com redução para
zero nas alíquotas do imposto de importação (Moreira & Correa 1996).

Em 2005, o governo emitiu uma medida provisória, conhecida como Me-
dida Provisória do Bem, que desonerava as importações, desde que vinculadas
às exportações (Fiori 2005). A ideia era estimular a modernização tecnológica
da indústria nacional que utilizava muitos insumos e bens de capital e com-
pensar os efeitos de medida anterior que determinava a incidência de PIS e
COFINS sobre as importações.

Todas essas medidas estimularam o comércio internacional que aumentou
significativamente a partir dos anos 1990.

A Figura 1 mostra a evolução das exportações e importações brasileiras
no período entre 1990 e 2011. As importações, que eram de 22,4 bilhões de
dólares em 1990, passaram para 224 bilhões em 2011. Elas não cresceram
somente em termos absolutos, mas também como participação no produto
interno bruto (PIB), que passou de 4,9% em 1990 para 9,1% em 2011. O valor
máximo de participação no PIB no período foi em 2008 com 10,5%, seguido de
uma queda em 2009 para 7,9% em função da crise financeira internacional1.

Usualmente, os argumentos pró-liberalização comercial baseiam-se nas te-
orias das vantagens comparativas que destacam a importância de uma melhor
alocação dos recursos, no aumento da eficiência técnica e da produtividade
gerados pela maior concorrência com os produtos internacionais. Baseiam-
se, também, nos benefícios decorrentes da maior diversidade ou variedade de
produtos, já que em regimes de comércio aberto, o acesso a uma gama mais
variada, tanto de produtos como de insumos e bens de capital aumenta o bem-
estar dos consumidores e eleva a eficiência dos produtores.

Contudo, as dificuldades em modelar os ganhos de comércio com a impor-
tação de novas variedades dos produtos já tinham sido constatadas por Dixit
& Stiglitz, em 1977. Foram os trabalhos de Krugman (1979, 1980) e Helpman
(1981) que, ao utilizar modelos com retornos crescentes e competição imper-
feita, introduziram, formalmente, a diferenciação dos produtos ou o “gosto
pelas variedades” na teoria do comércio internacional.

1Os PIBs foram retirados no site doWorld Bank, e as participações foram calculadas com base
nos dados de importações disponíveis no WITS.
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Figura 1: Evolução das importações e exportações do Brasil

Apesar da formalização teórica, uma medida empírica do efeito de não
considerar as variedades de um produto nos índices de preço de importação
e, consequentemente, no bem-estar, surgiu somente com Feenstra (1994). O
argumento utilizado foi o de que a importação de diferentes variedades de um
produto reduz os preços e que esse viés não é captado pelos índices convenci-
onais, que consideravam um conjunto fixo de bens. O autor construiu, então,
um índice de preço “exato” de importação para um único produto, que con-
siderava as novas variedades e aquelas que foram extintas em determinado
período.

Broda & Weinstein (2006) basearam-se no índice de preço “exato” de Fe-
enstra e propuseram um índice agregado dos preços da importação de todos
os produtos, que permite avaliar o impacto da mudança nas variedades nos
preços e no bem-estar de um país. Aqueles autores analisaram os ganhos de
comércio com a importação de novas variedades, nos Estados Unidos, entre
1972 e 2001, e mostraram que o viés do índice de preços de importação foi de
28% ao longo do período ou de 1,2% ao ano e que o ganho com o aumento das
variedades correspondia a 2,6% do PIB.

Estudos para outros países surgiram com Mohler (2009), Mohler & Seitz
(2010), que calcularam os ganhos em bem-estar com as novas variedades para
a Suíça, entre 1990 e 2006, e, para os 27 países da União Europeia, entre 1999
e 2008.

Minondo & Requena (2010) estimaram em 1,2% do PIB os ganhos da Es-
panha com a variedade de produtos importados entre 1988 e 2006, enquanto
Cabral & Manteu (2010) encontraram o valor de 0,7% para Portugal entre
1995 e 2007. No caso específico de Portugal, o viés calculado foi particular-
mente importante nas indústrias metalúrgicas de base e representou 45% do
viés total naquele período.

A análise dos efeitos das variedades nos índices de preços das importações
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e dos benefícios para os países é recente, e o único estudo conhecido no caso
do Brasil é o de Barroso (2010), no qual o autor avaliou os ganhos de bem-
estar decorrentes das novas variedades importadas de bens intermediários e
de consumo final, no período entre 1989 e 2008. Os resultados encontrados
mostraram que o ganho acumulado naquele período foi equivalente a 0,49%
do PIB.

Além da mensuração do ganho acumulado em determinado período, este
trabalho inova ao apresentar as contribuições para o bem-estar dos consumi-
dores, por setor de atividade econômica, para a economia brasileira, assim
como a contribuição dos diferentes parceiros comerciais para esses ganhos.
Contribui, portanto, para o melhor entendimento de como as importações de
diferentes variedades têm beneficiado o país.

O conhecimento dos benefícios ou não da importação de novas variedades,
além de complementar os estudos existentes, ajudaria na compreensão dos
efeitos da abertura comercial. Para tanto, além dessa introdução, faz-se na
seção 2 desse estudo, uma revisão na literatura sobre o tema e a apresentação
da metodologia de cálculo dos índices de preços de importação. Na seção 3
são apresentados e discutidos os resultados obtidos para os ganhos com as
importações do Brasil, enquanto a seção 4 conclui o estudo.

2 Método e Dados

2.1 Metodologia

O modelo teórico utilizado por Feenstra (1994) e Broda & Weinstein (2006) é
baseado em ummodelo de competiçãomonopolística com função de utilidade
com elasticidade de substituição constante (CES). Feenstra derivou um índice
exato de preços de importação para um único bem, permitindo alterações nas
variedades. Broda & Weinstein (2006), então, expandiram a metodologia de
daquele autor para o conjunto dos bens importados por determinado país.

A descrição do modelo aqui apresentada baseia-se no trabalho de Cabral
& Manteu (2010), que seguiram as proposições de Feenstra (1994) e de Broda
& Weinstein (2006).

Broda & Weinstein (2006) descrevem as preferências de um consumidor
representativo, por uma função de utilidade em três níveis. No primeiro, as
variedades importadas são agregadas em bens importados. No segundo nível,
os bens importados são agregados em um bem único e, no terceiro, esse bem
importado agregado é combinado com um bem doméstico agregado para ge-
rar utilidade. A subutilidade derivada do consumo de um bem importado g
no tempo t, Mgt , é descrita por uma função de utilidade de elasticidade de
substituição constante (CES) sobre as variedades desse bem. σg é a elastici-
dade de substituição entre as variedade importadas dos diversos países, com
uma variedade definida como um bem importado de um país (Armington
1969):

Mgt =



∑

c∈C

d
1/σg
gct m

(σg−1)/σg
gct




σg /σg−1

(1)

em que mgct é a subutilidade derivada da variedade importada c do bem no
período t. O parâmetro dgct > 0 corresponde ao gosto ou qualidade pela va-
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riedade diferenciada c, do conjunto de países disponíveis C e, portanto, de
variedades potencialmente disponíveis no período t.

As funções de custo unitário, derivadas dessa função de utilidade, po-
dem ser utilizadas para obter um índice exato de preços (Pg ), que, como mos-
trado por Sato (1976), Vartia (1976), pode ser escrito como uma média geomé-
trica das variações individuais de preços usando pesos de variação logarítmica
ótima:

Pg =
∏

c∈Ig

(
pgct

pgct−1

)ωgct

(2)

em que pgct é o preço da variedade c do bem g no período t, Igt ⊂ C é o subcon-
junto de todas as variedades do bem g consumidas no período t, Ig = Igt∩Igt−1
é o conjunto das variedades comuns consumidas em ambos os períodos t e
t−1, ωgct são pesos de variação logarítmica ótima calculados utilizando pesos
na despesa nos dois períodos2.

O índice exato de preços Pg na equação (2) considera apenas um conjunto
fixo de variedades Ig disponível nos dois períodos. O índice proposto por Fe-
enstra (1994) tinha como objetivo corrigir esse índice de preços convencional
Pg multiplicando-o por um termo adicional que capta a influência das novas
variedades criadas do bem g e daquelas extintas.

O índice de preços de importação ajustado pelas variedades (πg ) é definido
como:

πg = Pg

(
λgt

λgt−1

)1/σg−1
(3)

em que,

λgt =

∑
c∈Ig

pgctXgct

∑
c∈Igt

pgctXgct
e λgt−1 =

∑
c∈Ig

pgct−1Xgct−1

∑
c∈Igt−1

pgct−1Xgct−1

com λgt representando a parcela da despesa efetuada em variedades que
estão disponíveis em ambos os períodos em relação ao conjunto total de vari-
edades do período t e, portanto, diminui quando aparecem novas variedades.
Se as novas variedades representam uma parcela substancial da despesa, en-
tão λgt será pequeno e isso fará com que o índice exato πg seja muito inferior
ao índice Pg . Simetricamente, λgt−1 capta o impacto do desaparecimento de
variedades. Essas variedades extintas reduzem o λgt−1 e aumentam o preço
exato πg em relação ao índice de preços convencional Pg .

É importante ressaltar que amagnitude da razão entre os lambdas da equa-
ção (3) depende diretamente dos pesos relativos das variedades novas e daque-
las extintas. Essa razão tende a diminuir se variedades novas forem introdu-
zidas no mercado e tende a aumentar se variedades existentes desaparecerem.
Também, que o índice exato de preços depende da elasticidade de substituição

2ωgct =

Sgct−Sgct−1
lnsgct−lnsgct−1

∑
c∈Ig

(
Sgct−Sgct−1

lnsgct−lnsgct−1

) , em que Sgct =
pgctXgct∑

c∈Ig

pgctXgct
, e p e X são os preços e quantidades

da variedade c importada.
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entre as variedades do bem g . Se σg é elevado, o termo 1/(σg − 1) aproxima-se
de zero e o viés tende para a unidade.

Na realidade, essa metodologia assume que só dois fatores determinam o
modo como às novas variedades importadas afetam o preço de importação de
um determinado bem: o grau de semelhança entre as variedades e a magni-
tude do aumento das variedades. A intuição principal é a de que o aumento
do número de variedades de um bem não implica um ganho significativo se as
novas variedades são substitutos próximos das que já existem ou se a parte da
despesa em novas variedades é reduzida em relação às já existentes. Enquanto
as elasticidades fornecem informação sobre o primeiro fator, as razões lambda
captam a magnitude da criação líquida de variedades em determinado mer-
cado. Portanto, o viés de alta dos preços de importação, decorrente de ignorar
as alterações de variedade, aumenta com elasticidades de substituição mais
baixas e razões lambda mais reduzidas.

Broda & Weinstein (2006) utilizaram o índice exato de preços ajustado
pelas alterações de variedade para cada bem g e criaram o índice exato de
preços de importação agregado para todos os bens:

M∏
=

∏

g∈G

[
Pg

(
λgt

λgt−1

)]1/(σg−1)

ωgt

= CIPI
∏

g∈G

(
λgt

λgt−1

)ωgt/(σg−1)

(4)

em que, G é o conjunto total de bens, ωgt são pesos de variação logarítmica

ótima para cada bem g e CIPI =
∏

g∈G P
ωgt
g é o índice de preços de importação

convencional.
O viés da alteração nas variedades sobre o índice exato de preços de im-

portação agregado é obtido pela razão entre o índice de preços de importação
corrigido (

∏M e o índice de preços convencional (CIPI):

Viés =
M∏

/CIPI =
∏

g∈G

(
λgt

λgt−1

)ωgt/(σg−1)

(5)

Um valor menor que um para o viés indica que as alterações de variedades
ao longo do período reduziram o índice exato de preços de importação.

O índice agregado de preços para a economia é calculado sob a suposição
de que, no terceiro nível da função de utilidade, há separabilidade entre o
bem doméstico e o bem importado agregado:

∏
=

(
pDt
pDt−1

)ωD
t

(
M∏

)ω
M
t (6)

em que pDt é o preço do bem doméstico agregado no período t, ωM
t é calculado

como a média logarítmica das razões das importações sobre o Produto Interno
Bruto (PIB) nos dois períodos e ωD

t é o ponderador correspondente para o
setor doméstico.

Os ganhos com as variedades (GV ) podem ser expressos como:

GV =
∏conv −

∏corr

∏corr =
( 1
Viés

)ωM
t

− 1 (7)
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em que,
∏conv é o índice de preços convencional da economia, sem conside-

rar alterações nas variedades e,
∏corr é o índice de preços da economia con-

siderando os ganhos com as variedades importadas (equação 6). O ganho de
bem-estar decorrente da alteração nas variedades pode ser calculado por meio
da ponderação do inverso das razões lambda agregadas pela parcela dos bens
importados em relação ao PIB do país. Os ganhos com as variedades (GV ) re-
presentam, então, o quanto os consumidores estariam dispostos a pagar para
ter acesso ao maior conjunto de variedades disponível no final do período.

O procedimento de estimação tem a seguinte sequência: primeiro são obti-
das as elasticidades de substituição σg entre os diversos bens ao nível 6 do sis-
tema harmonizado (HS6). A seguir são calculadas as razões lambda para cada
bem g . De posse dos valores de ωg e dos correspondentes λg pode-se aplicar
os pesos de variação logarítmica ótima às variações individuais de preços e
agregá-los para se obter a estimativa do aumento das variedades no índice de
preço das importações.

A contribuição de cada país para esse índice de preços pode ser aproxi-
mada, assumindo-se que as elasticidades de substituição e os pesos de varia-
ção ótima permanecem constantes e avaliando em quanto os lambdas vão se
alterar quando se adiciona ou se retira as variedades de um país específico das
importações. Para cada país i, o viés é determinado como:

Viési =
∏

g



(
λgt

λgt−1

)(ωgt/σg−1)ωigt

 (8)

em que ωigt representa o peso de variação logarítmica ótima de um país i no
produto g . Na realidade, a multiplicação dos “vieses” de cada país, fornece o
viés total da importação das diferentes variedades.

O viés dos preços de importação resultante das novas variedades também
foi calculado para obter-se a participação dos diferentes capítulos do Sistema
Harmonizado (HS2), agregando-se os resultados obtidos para o nível de 6 dí-
gitos do HS. Da mesma forma como fizeram Cabral & Manteu (2010), o viés
para cada capítulo k, foi calculado como:

Viésk =
∏

g∈k

(
λgt

λgt−1

)(ωgt/σg−1)

(9)

2.2 Os dados e suas fontes

A definição de variedade adotada neste estudo é mesma utilizada nos demais
estudos citados, na qual uma variedade é definida como um bem produzido
por determinado país. Assim, vinhos tintos produzidos na Argentina e no
Chile, por exemplo, são considerados com variedades diferentes do mesmo
bem: vinho tinto. Um bem é definido como uma categoria de 6 dígitos do Sis-
tema Harmonizado de classificação de mercadorias (HS-6) e uma variedade é
definida como um bem importado de um país específico, usando o argumento
de diferenciação de produtos por país de origem de Armington (1969).

O Sistema Harmonizado de classificação de mercadorias foi criado em
1988 e o texto oficial passou por cinco revisões (1992, 1996, 2002, 2007 e
2012). Essas revisões são feitas para que o HS fique compatível com as mu-
danças tecnológicas vigentes e, também, para criar ou eliminar alguma clas-
sificação devido ao aumento ou diminuição do comércio de algum produto.
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Este trabalho utiliza a classificação HS atualizada em 1992 devido ao período
de estudo (1995 a 2011) e considera uma cesta de bens comuns aqueles dois
anos.

Os dados utilizados sobre as importações, em quantidade e valor (em dó-
lares), para todos os bens do nível 6, do sistema harmonizado de classificação
de mercadorias (HS), incluem mais de 170 países e quase 5.000 produtos di-
ferentes. As observações são anuais, para o período de 1995 e 2011, que com-
preende um grande crescimento no comércio exterior do Brasil. Os valores
do Produto Interno Bruto também são anuais e expressos em dólares. A fonte
para esses dados foi o site World Integrated Trade System (WITS), do Banco
Mundial.

As elasticidades de substituição (σg ) foram obtidas de Broda et al. (2006),
que as calcularam para o nível de 3 dígitos do SITIC Rev.3 para 73 países,
incluindo o Brasil.

3 Resultados e discussão

3.1 Análise das Variedades Importadas

Em termos de valores, o Brasil importou em 2011 cerca de quatro vezes mais
do que em 1995. No entanto, a participação das importações totais no PIB
brasileiro aumentou apenas cerca de 30%, com 7,5% em 1995 e 9,1% em
20113. Essas participações são pequenas quando comparadas, por exemplo,
com aquelas da OCDE, cujos valores correspondiam aproximadamente a 16%
do PIB em 1995 e 25% em 20114.

A Tabela 1 mostra o número de produtos importados em 1995 e em 2011
e a mudança nas variedades dos mesmos. Na coluna dois, percebe-se que o
número total de produtos5 importados teve uma queda de 4.785 para 4.364
(8,8%). No entanto, as variedades totais importadas aumentaram de 51.104
para 70.304, cerca de 40%. Mesmo com a extinção de alguns produtos, o
número de variedades aumentou bastante mostrando que há mais países com-
petindo por um mesmo produto no mercado brasileiro, como se observa nas
colunas três e quatro. Para os produtos comuns aos anos de 1995 e 2011, a
média de países exportadores por produto aumentou de 11,3 para 16,4.

Dos 4.364 produtos importados em 2011, 4.275 formam o grupo comum,
pois eles também tinham sido importados em 1995. Também em 2011, 510
produtos deixaram de ser importados e entraram outros 89 novos produtos no
mercado brasileiro. Os dados da coluna cincomostramque 95% (48.521/51.104)
das variedades de 1995 continuaram na pauta de importação em 2011, e ape-
nas 0,5% (356/70.304) das variedades de 2011 correspondiam a produtos no-
vos. Apesar de muitas variedades se manterem naqueles anos, mostra-se na
coluna seis que, em termos de valores, os produtos em comum nos anos 1995
e 2011 diminuíram sua participação nas importações totais, de 97,6% para
92,7%. Dos bens presentes em 1995, mas não em 2011, as maiores ocorrên-
cias foram aquelas dos capítulos 72 (ferro e aço) com 37 produtos, e 03 (peixes
e crustáceos, moluscos aquáticos e outros), com 29 produtos extintos.

3Cálculo dos autores baseado nos dados em HS6 no WITS.
4Com base nos dados no WITS e do portal da OCDE.
5Em todo o trabalho, produto ou bem é definido como uma subposição de seis dígitos da

nomenclatura HS (HS6).



As variedades nas importações brasileiras 81

Ta
be

la
1:

V
ar
ie
d
ad

es
n
as

im
p
or
ta
çõ
es

d
o
B
ra
si
l(
19

95
-2
01

1)

A
n
o

To
ta
l

d
e

p
ro
du

to
s

em
H
S6

(B
)

M
ed

ia
n
a
d
e

p
aí
se
s

p
or

p
ro
du

to

M
éd

ia
d
e

p
aí
se
s

p
or

p
ro
du

to
(F
)

To
ta
l
d
e
V
a-

ri
ed

ad
es

(P
x
B
)

Pa
rt
ic
ip
aç
ão

n
as

Im
p
or
ta
çõ
es

To
-

ta
is
d
o
B
ra
si
l

1
2

3
4

5
6

To
d
os

os
P
ro
du

to
s

19
95

47
85

9
10

,6
8

51
10

4
10

0%
20

11
43

64
12

16
,1
1

70
30

4
10

0%

P
ro
du

to
s
em

C
om

u
m

19
95

42
75

10
11

,3
5

48
52

1
97

,6
%

20
11

42
75

13
16

,3
7

69
98

2
92

,7
%

P
ro
du

to
s
n
ão

em
co
m
u
m

19
95

51
0

3
5,
09

25
96

2,
4%

20
11

89
2

4
35

6
7,
8%

Fo
n
te
:
E
la
bo

ra
d
o
p
el
os

au
to
re
s
co
m

ba
se

n
os

d
ad

os
d
o
W
IT
S
(C

O
M
T
R
A
D
E
).



82 Silva e Batista Economia Aplicada, v.20, n.1

A Figura 2 mostra para o período da análise o relacionamento entre a va-
riação percentual no valor das importações e a variação percentual de novas
variedades importadas, por capítulo (HS-2). Pode-se constatar uma relação
positiva entre as duas variáveis, ou seja, um maior volume de importações
implica em um maior número de novas variedades importadas, o que reforça
o argumento de que os índices de preços que não consideram as variedades
serão enviesados e que é importante quantificar esse viés.

A Tabela 2 mostra o ranking dos países fornecedores de acordo com a con-
tribuição de cada um em relação às variedades importadas, nos anos de 1995 e
2011. Nos dois anos, os Estados Unidos apareceram como o país que exportou
o maior número de variedades para o Brasil, apesar de que em 2011, cerca de
400 variedades deixaram de ser importadas daquele país. A China que estava
em 17ºlugar em 1995, mais que dobrou o número de variedades exportadas
para o Brasil no período e aparece, em 2011, logo após os EUA. A Índia mais
que triplicou o número de variedades exportadas para o Brasil, subindo para a
9ªcolocação em 2011. Também, a África do Sul e a Rússia, aumentarammuito
o número de variedades exportadas para o Brasil.
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Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE)

Figura 2: Relação entre as variedades e o valor das importações entre 1995
e 2011

Pode-se constatar que a relação comercial entre os países emergentes, co-
nhecidos como BRICS (Brasil, Rússia, Índia, China e África do Sul), se in-
tensificou no período. Já os parceiros do Brasil no MERCOSUL (Argentina,
Uruguai e Paraguai) reduziram em mais de 500 o número das variedades ex-
portadas para o Brasil em 2011, caindo 5, 22 e 25 posições naquele ranking,
respectivamente. As variedades oriundas do Chile também diminuíram bas-
tante.

A Tabela 3 mostra os países de origem das importações do Brasil ordena-
dos pelo número de produtos e pelo valor importado. A China se sobressai
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passando da 16ªpara a 2ªposição em termos de número de bens e da 24ªpara
a 2ªposição em termos de valor das importações brasileiras. A Índia também
se destaca, saindo da 25ªpara a 9ªposição em termos de número de bens e da
43ªpara a 9ªposição em termos de valor. A Bolívia, alguns países da África,
a Europa, assim como Rússia, República Tcheca e Bielorrússia, aumentaram,
também, sua relevância nas importações brasileiras. Ao contrário, países eu-
ropeus como França, Itália, Espanha e Japão apresentaram quedas nas suas
posições.

Com base nos dados das Tabelas 2 e 3, nota-se que os EUA ainda são o país
de origem da maioria das importações do Brasil. A China, que não tinha ne-
nhum destaque em 1995, ascendeu fortemente no período, sendo o segundo
país em importância em 2011. Os dois países são na atualidade osmaiores par-
ceiros do Brasil, comercializando grandes quantidades em termos de número
de bens, variedades e valores.

Tabela 2: Número de variedades por país de origem – 1995 e 2011

Ranking em 2011 Fornecedores Número de varie-
dades em 2011

Número de varie-
dades em 1995

1 Estados Unidos 3642 4068
2 China 3463 1277
3 Alemanha 3053 3084
4 Itália 2998 2782
5 França 2592 2377
6 Espanha 2498 1733
7 Inglaterra 2232 2102
8 Japão 2206 2061
9 Índia 1965 617
10 Argentina 1952 2515
11 Coréia do Sul 1881 1353
12 Outros Países

Asiáticos
1869 1405

13 Suíça 1835 1689
14 Hong Kong,

China
1756 1316

15 Holanda 1668 1701
16 Bélgica 1626 1472
17 Canadá 1595 1259
18 México 1543 885
19 Austria 1425 650
20 Suécia 1412 1116

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

3.2 Os efeitos das mudanças nas variedades

Para a análise dos efeitos das variedades eliminou-se alguns produtos comuns
importados dos anos de 1995 e 2011, para os quais não existiam dados disponí-
veis sobre as quantidades, impedindo o calculo dos preços (valores) unitários.
Ainda assim, restaram 84% do total dos produtos comuns aqueles dois anos.

Entre os produtos eliminados estavam os pertencentes ao capítulo 27 do
SH (Combustíveis minerais, óleos minerais e produtos da sua destilação; ma-
térias betuminosas; ceras minerais), da mesma forma que fizeram Cabral &
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Tabela 2: Número de variedades por país de origem – 1995 e 2011
(continuação)

Ranking em 2011 Fornecedores Número de varie-
dades em 2011

Número de varie-
dades em 1995

21 Portugal 1329 793
22 Tailândia 1122 338
23 Dinamarca 1078 710
24 Turquia 1040 106
25 Indonésia 975 385
26 República

Checa
940 0

27 Finlândia 901 418
28 Polônia 895 110
29 Cingapura 856 451
30 Israel 848 393
31 Malásia 806 263
32 Austrália 797 301
33 Noruega 741 261
34 Chile 728 1100
35 Hungria 704 158
36 Uruguai 622 1391
37 Vietnã 586 31
38 África do Sul 584 302
39 Colômbia 555 292
40 Irlanda 537 317

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

Manteu (2010). Tais produtos têm participação significativa nas importações
brasileiras, mas seus valores são frequentemente distorcidos pela elevada vo-
latilidade dos preços do petróleo, afetando os índices calculados.

A Tabela 4 mostra os valores médios estimados para as elasticidades de
substituição (, por setores (coluna cinco). Pode-se notar na coluna três que o
maior número de bens vem dos setores de “máquinas e eletrônicos” (670) e de
“produtos químicos” (600). Na coluna quatro, são apresentados os números
médios de variedades por bem, no intervalo de classificação HS-2 da primeira
coluna. No caso de “animais vivos e seus produtos” a média de variedades por
produto foi de 6,37, enquanto para “máquinas e eletrônicos” foi de 26,04.

Os valores das elasticidades de substituição (σg ) são utilizados no denomi-
nador do expoente da fórmula de cálculo do viés, como mostrado na equação
(5). Assim, menores valores de sigma implicam em um maior efeito das varie-
dades no índice de preço exato. Na coluna cinco, o sigma médio por setor va-
ria de 2,23 para “madeiras, carvão vegetal e suas obras” a 19,10 para “animais
vivos e seus produtos”. Valores pequenos de sigma foram encontrados para
“metais comuns e suas obras”, “produtos químicos”, “têxteis e suas obras”,
“máquinas e eletrônicos”, o que confirma a expectativa das variedades serem
mais diferenciadas nos setores industriais, como manufaturados e eletrônicos
e, em setores de extração, comparados aos setores agrícolas, de material de
transporte e diversos. Os valores da mediana dos sigmas (coluna 6) endossam
o argumento sobre os sigmas médios.

Apesar de a agregação dos produtos desse estudo ser diferente daquela
utilizada por Barroso (2010), os valores das elasticidades de substituição aqui
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Tabela 3: Ranking dos países segundo o número e o valor dos bens importa-
dos pelo Brasil – 1995 e 2011

Ranking pelo número de bens Ranking pelo valor das importações

País 1995 2011 País 1995 2011

Estados Unidos 1 1 Estados Unidos 1 1
China 16 2 China 24 2
Alemanha 2 3 Argentina 2 3
Itália 3 4 Alemanha 3 4
França 5 5 Coréia do Sul 7 5
Espanha 8 6 Nigéria 53 6
Inglaterra 6 7 Japão 5 7
Japão 7 8 Itália 4 8
Índia 25 9 Índia 43 9
Argentina 4 10 França 6 10
Coréia do Sul 14 11 México 15 11
Outros Países Asiáticos 12 12 Chile 8 12
Suíça 10 13 Canadá 9 13
Hong Kong, China 15 14 Outras Nações Asiáticas 19 14
Holanda 9 15 Inglaterra 13 15
Bélgica 11 16 Espanha 16 16
Canadá 17 17 Argélia 49 17
México 21 18 Arábia Saudita 10 18
Áustria 24 19 Rússia 37 19
Suécia 19 20 Bolívia 67 20
Portugal 22 21 Suíça 11 21
Tailândia 32 22 Tailândia 45 22
Dinamarca 23 23 Malásia 28 23
Turquia 48 24 Holanda 17 24
Indonésia 30 25 Suécia 20 25
República Tcheca 71 26 Austrália 27 26
Finlândia 28 27 Indonésia 42 27
Polônia 46 28 Bélgica 18 28
Cingapura 27 29 Uruguai 12 29
Israel 29 30 Bielorrússia 107 30

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

utilizadas mantêm certa proporcionalidade com as calculados naquele estudo.
Elas mantêm, também, similaridade com as elasticidades de substituição cal-
culadas por Kume& Piani (2011), para 42 setores damatriz de insumo-produto
de 2005.

Outra variável importante na análise das variedades é a razão lambda
λgt
λgt−1

O numerador dessa razão quantifica o impacto das novas variedades, ao relaci-
onar as despesas com as variedades comuns aos dois períodos, com o conjunto
total de variedades no período t. Portanto, quando novas variedades são im-
portadas λgt vai diminuir. O denominador da razão lambda, por outro lado,
capta o impacto das variedades que desapareceram no período. Quanto mais
variedades existirem em t −1 e desaparecerem no período t, menor o valor de
λgt−1 e, consequentemente, a tendência é aumentar a razão lambda, o que sig-
nifica que desapareceram mais do que surgiram novas variedades do produto.
Portanto, menores razões lambdas indicam um aumento de novas variedades.

Os valores de lambda nos anos de 1995 (λgt−1) e 2011 (λgt) foram calcu-
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lados para cada um dos produtos. Suas medianas, as razões lambda média e
mediana, agregados para o nível HS-2, estão mostradas na Tabela 5. Dada a
presença de valores extremos de alguns produtos em cada setor, que afetam
as médias, optou-se pela interpretação dos valores da mediana. Com exceção
da razão lambda para os produtos dos setores de 01 a 05 (animais vivos e seus
produtos), para todos os demais setores, os valores damediana forammenores
que a unidade, indicando um aumento no número das variedades importadas.
A mediana da razão lambda dos produtos químicos (0,90), por exemplo, in-
dica que o produto químico típico importado teve um crescimento positivo
de 10% nas variedades. As variedades tiveram importância relativa menor
justamente naqueles setores em que o Brasil tem maior competitividade, tais
como, nos produtos alimentares, vegetais, peles e couros e de calçados e ar-
tefatos. Os setores com maiores crescimentos nas variedades foram os de ce-
râmica, pedras e vidros, metais comuns e suas obras, plásticos e borrachas e,
produtos minerais.

Tabela 5: Valores médios e medianos de lambda (λ) para os diferentes setores
de agregação (HS-2)

Código
HS-2

Setor
λgt

λgt−1
Mé-

dio

Mediana do
λgt−1

Mediana do
λgt

Mediana da
λgt

λgt−1

1 2 3 4 5 6

01 a 05 Animais vivos e seus produ-
tos

1,553 0,887 0,967 1,027

06 a 15 Produtos vegetais 1,106 0,942 0,925 0,992
16 a 24 Produtos alimentares 1,930 0,889 0,868 0,999
25 a 27 Produtos minerais 0,870 0,942 0,628 0,864
28 a 38 Produtos químicos 1,044 0,955 0,807 0,900
39 a 40 Plásticos e borrachas 0,823 0,984 0,818 0,861
41 a 43 Peles e couros 1,456 0,947 0,913 0,984
44 a 46 Madeiras, carvão vegetal e

derivados
3,991 0,934 0,728 0,842

47 a 49 Celulose e papel 0,921 0,917 0,790 0,918
50 a 63 Têxteis e suas obras 1,661 0,751 0,666 0,928
64 a 67 Calçados, e artefatos 1,148 0,881 0,855 0,986
68 a 71 Cerâmica, pedras e vidros 0,816 0,957 0,724 0,777
72 a 83 Metais comuns e suas obras 1,684 0,975 0,690 0,794
84 a 85 Máquinas e eletrônicos 0,905 0,986 0,857 0,907
86 a 89 Material de transporte 1,550 0,977 0,841 0,872
90 a 92 Instrumentos Óticos e musi-

cais
0,896 0,986 0,892 0,939

93 a 96 Diversos 0,907 0,926 0,883 0,959

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

É importante chamar a atenção para a grande variação que ocorre nas ra-
zões lambda entre os diferentes produtos, o que pode ser observado pelas mé-
dias dos extremos. No setor “madeiras, carvão vegetal e suas obras” a média
do lambda foi relativamente alta (3,991). Isso ocorreu devido a um único pro-
duto do capítulo 44 que apresentou um λgt−1 muito pequeno. O setor importa
muito pouco e, assim, um único produto com razão lambda elevada puxa para
cima a média de todo o setor.

Deve-se atentar, também, para o fato de que o crescimento no número de
variedades “per si” não é suficiente para trazer ganhos aos consumidores, que
também dependem das elasticidades de substituição e da participação das
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variedades no consumo total.
A Tabela 6 mostra o viés calculado para o índice de preços das importações

do Brasil, utilizando as elasticidades de substituição e as razões lambda apre-
sentadas anteriormente. O índice corrigido para as variedades apresentou um
valor de 0,9536, indicando que, por não considerá-las, o índice de preços cal-
culado estaria 4,64% acima do valor correto. Os valores medianos gerais de
σ e λ ressaltam esse ganho com as variedades, já que o σ é pequeno e a ra-
zão λ é menor que 1. O cálculo dos ganhos de bem-estar feito de acordo com
a equação (7) indicou o valor de 0,311%, no período. Esse resultado sugere
que os consumidores estariam dispostos a pagar 0,311% do PIB para terem
acesso àquele conjunto maior de variedades disponíveis no final do período
analisado. Esse resultado é bastante coerente com o valor de 0,49% encon-
trado por Barroso (2010). Naquele estudo o período de análise foi um pouco
maior e terminou imediatamente antes da crise financeira internacional, que
como mostrado anteriormente reduziu o número de produtos e as variedades
importadas. Também, como ressaltado anteriormente, a agregação dos produ-
tos foi diferente naquele estudo, dando um peso maior para as elasticidades
de substituição menores dos produtos intermediários, o que gerou um efeito
maior das variedades nos índices de preço.

Tabela 6: Viés do índice de preços de importação e ganhos de variedade do
Brasil – 1995-2011

Número de
observações

Mediana das ra-
zões dos lamb-
das

Sigma
mediano

Índice Em por-
centagem

Ganhos de Bem-
estar

3407 0,907 3,01 0,9536 4,63% 0,311%

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

3.3 O efeito desagregado por grupos de produtos

A Tabela 7 mostra os resultados encontrados para os 15 capítulos commaiores
contribuições positivas e commaiores contribuições negativas, de acordo com
a equação (9) apresentada na metodologia.

O capítulo 84 (Reatores nucleares, caldeiras, máquinas, aparelhos e ins-
trumentos mecânicos, e suas partes) sozinho representa 23% do viés total do
índice de preços para o Brasil, enquanto o capítulo 85 (Máquinas, aparelhos
e materiais elétricos, e suas partes; aparelhos de gravação ou de reprodução
de som, aparelhos de gravação ou de reprodução de imagens e de som, em
televisão, e suas partes) vem a seguir com 17%, seguido do capítulo 31 (Ferti-
lizantes) com 11%.

Os 15 capítulos que mais contribuíram para o viés do índice de preço, em
conjunto, somam 94% de participação no mesmo. Grande parte desses capí-
tulos foram justamente aqueles nos quais ocorreram mais importações pelo
Brasil, ao longo do período analisado. Ao contrário, os 15 capítulos que con-
tribuíram de maneira negativa para esse viés (−11,3%) contêm, basicamente,
produtos alimentícios e de origem agropecuária.

É importante ressaltar que a contribuição positiva refere-se ao viés de alta
no índice de preços das importações pela não consideração das novas varieda-
des daquele setor.
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Tabela 7: Desagregação do viés do índice de preços de importação por
capítulo do Sistema Harmonizado – 1995-2011 – Porcentagem do viés total

15 principais contribuições positivas

Código HS2 Nome (%)

84 Reatores nucleares, caldeiras, máquinas, aparelhos e instrumen-
tos mecânicos, e suas partes

23,0

85 Máquinas, aparelhos e materiais elétricos, e suas partes; apare-
lhos de gravação ou de reprodução de some suas partes

17,0

31 Fertilizantes 11,0
72 Ferro e aço 8,0
29 Químicos orgânicos 6,0
39 Plásticos e suas obras 5,9
76 Alumínio e suas obras 4,0
40 Borracha e suas obras 3,6
73 Artigos de ferro ou aço 2,8
38 Produtos químicos diversos 2,8
48 Papel e cartão, pastas de papel 2,3
83 Obras diversas de metais comuns 2,1
87 Veículos automóveis, tratores, ciclos, e outros veículos terrestres,

suas partes e acessórios
1,9

90 Instrumentos e aparelhos de óptica, de fotografia, de cinemato-
grafia, de medida, de controle ou de precisão; instrumentos e
aparelhos médico-cirúrgicos; suas partes e acessórios

1,8

25 Sal, enxofre, terras, pedras, gesso, cal e cimento 1,8
Total destes 15 produtos 94,0

15 principais contribuições negativas

11 Produtos da indústria de moagem, malte, amidos, féculas, inu-
lina e glúten de trigo

−2,3

22 Bebidas, líquidos alcoólicos e vinagres −2
7 Produtos hortícolas, plantas, raízes e tubérculos, comestíveis −1,4
28 Produtos químicos inorgânicos; compostos inorgânicos ou orgâ-

nicos de metais preciosos, de elementos radioativos, de metais
das terras raras ou de isótopos

−1,4

52 Algodão −1,1
10 Cereais −0,7
49 Livros, jornais, gravuras e outros produtos das indústrias gráfi-

cas; textos manuscritos ou datilografados, planos e plantas
−0,7

64 Calçados, polainas e artefatos semelhantes, e suas partes −0,5
37 Produtos para fotografia e cinematografia −0,3
4 Leite e lacticínios; ovos de aves; mel natural; produtos comestí-

veis de origem animal, não especificados nem compreendidos em
outros Capítulos

−0,3

23 Resíduos e desperdícios das indústrias alimentares; alimentos
preparados para animais

−0,2

26 Minérios, escórias e cinzas −0,1
2 Carnes e miudezas, comestíveis −0,1
41 Peles, exceto a peleteria (peles com pêlo), e couros −0,1
8 Frutas; cascas de cítricos e de melões −0,1

Total destes 15 produtos −11,3

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).
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3.4 O efeito desagregado por países

Para determinar quais foram os países que mais contribuíram com as novas va-
riedades nas importações do Brasil, utilizou-se o viés calculado para o preço
exato, da mesma forma que Mohler & Seitz (2010), de acordo com a equa-
ção (8). Os resultados encontrados para os 25 países mais importantes estão
apresentados na Tabela 8.

Tabela 8: Desagregação do viés do índice de preços de importação resul-
tante de novas variedades, por país de origem – 1995-2011

Ranking Viés por país Em porcentagem País Participação no viés

1 0,9790 2,10% Alemanha 45%
2 0,9815 1,85% Estados Unidos 40%
3 0,9932 0,68% Argentina 15%
4 0,9943 0,57% Canadá 12%
5 0,9943 0,57% Itália 12%
6 0,9945 0,55% México 12%
7 0,9946 0,54% Japão 12%
8 0,9962 0,38% Singapura 8%
9 0,9962 0,38% Bélgica 8%
10 0,9975 0,25% Malásia 5%
11 0,9977 0,23% Coréia do Sul 5%
12 0,9978 0,22% Espanha 5%
13 0,9982 0,18% Suécia 4%
14 0,9983 0,17% Colômbia 4%
15 0,9985 0,15% Chile 3%
16 0,9988 0,12% Inglaterra 3%
17 0,9990 0,10% Suíça 2%
18 0,9990 0,10% Finlândia 2%
19 0,9990 0,10% Israel 2%
20 0,9991 0,09% Turquia 2%
21 0,9991 0,09% Uruguai 2%
22 0,9993 0,07% Emirados Árabes 1%
23 0,9995 0,05% Rússia 1%
24 0,9995 0,05% Venezuela 1%
25 0,9996 0,04% China 1%

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados do WITS (COMTRADE).

A Alemanha e os EUA, sozinhos, representaram 85% do viés total (4,64%)
no período. Os países que aparecem na Tabela 8 são os principais fornecedores
dos produtos que mais contribuíram para os ganhos com as variedades impor-
tadas mostrados na Tabela 7. Apesar de parecer estranho que a China apareça
somente na 25ªposição, é importante lembrar que a base para os cálculos foi o
conjunto comum de variedades em ambos os períodos e que aquele país tinha
uma participação relativamente pequena nas importações brasileiras de 1995.

4 Conclusões

A relação entre as variedades dos bens importados e os ganhos de comércio
que elas podem proporcionar baseia-se na ideia de que a competição entre
novas variedades importadas reduz os preços de importação e beneficia os
consumidores dos países importadores. A magnitude do aumento das vari-
edades e o grau de substituição entre elas são dois fatores que influenciam
diretamente os ganhos de bem-estar do consumidor.
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O cálculo do efeito das variedades no índice de preços de importação para
o Brasil, no período de 1995 até 2001, mostrou que a não consideração das
variedades causou um viés para cima de 4,64%. Estimou-se, também, que os
consumidores brasileiros estariam dispostos a abrir mão de 0,31% do PIB para
ter acesso às novas variedades que foram importadas naquele período, ou, de
aproximadamente 13 bilhões de reais em 2011.

As variedades importadas aumentaram significativamente, variando de
51.104 em 1995 para 70.304 em 2011. A média de variedades por produto
aumentou de 10,68 para 16,11. Os setores quemais contribuíram para esse au-
mento das variedades foram os de máquinas e eletrônicos, fertilizantes, ferro
e aço e produtos químicos orgânicos.

A Alemanha, os EUA e a Argentina se destacaram quando o viés foi de-
terminado por país e mostraram-se como os principais fornecedores ao mer-
cado brasileiro. No geral, os produtos commaior número de variedades foram
aqueles dos setores que envolvemmais tecnologia e, por conseguinte, sugerem
estudos posteriores sobre o impacto dessas novas variedades no crescimento
da produtividade e nas taxas de crescimento da economia brasileira.
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e dos pais e em seguida a relação entre o erro da regressão e a educação
dos pais. Foi utilizado o método de regressões quantílicas para dados
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1 Introdução

“You do not make the poor richer by making the rich poorer.”

Winston S. Churchill

Quando se fala em desigualdade de recursos, as análises tradicionais pre-
sentes na literatura utilizam como parâmetro de justiça a igualdade de resulta-
dos, na qual os indivíduos possuem igual acesso aos benefícios. Como contra-
ponto a essa visão igualitária (Arneson 1989, Dworkin 1981), surge o conceito
de igualdade de oportunidades, introduzido a partir de outras discussões filo-
sóficas (Rawls 1971, Roemer 1998). De acordo com esse enfoque, o resultado
econômico individual é produto da combinação de fatores de responsabili-
dade do indivíduo, como seu nível de esforço, e fatores de não responsabili-
dade, ou seja, as circunstâncias sobre as quais ele não possui controle, de tal
forma que apenas a desigualdade originada pelos últimos é considerada soci-
almente inaceitável. Uma das principais fontes potenciais dessa desigualdade
consiste no background familiar, isto é, o conjunto de características do ambi-
ente familiar dos indivíduos (ocupação e escolaridade dos pais, por exemplo),
que são repassadas e exercem influência na sua capacidade de auferir ganhos
econômicos1. A importância dessa variável revela, portanto, que a mobilidade
intergeracional consiste em um dos pontos chave para entender a dinâmica da
desigualdade de oportunidades em diferentes períodos.

O interesse na relação entre o sucesso econômico dos indivíduos e sua ori-
gem familiar tem início a partir de abordagens teóricas, tais como o trabalho
de Becker & Tomes (1979)2. Do ponto de vista empírico, a mobilidade inter-
geracional é mensurada por meio de diferentes metodologias. Uma das mais
utilizadas é a abordagem das matrizes de transição, que consiste em matrizes
cujos elementos representam as probabilidades de transição entre diferentes
estados; no caso da mobilidade intergeracional, os estados são um número
limitado de gerações, o que relaciona as probabilidades de transição com os
Processos de Markov. Boa parte dos trabalhos também mensura o grau de mo-
bilidade intergeracional baseando-se em correlações intergeracionais de carac-
terísticas de pais e filhos que representem medidas de resultado, como os es-
tudos de Solon (2001), Mulligan (1997); em geral, considera-se a transmissão
de características como renda e escolaridade.

Dentre as evidências empíricas internacionais, pode-se citar trabalhos como
o de Blanden et al. (2005), com dados da Europa e América do Norte, que
atestam a importância do background familiar na determinação do status so-
cioeconômico individual. Behrman et al. (2000) mostram que os países da
América Latina tendem a apresentar um menor grau de mobilidade intergera-
cional de educação, em comparação com os países desenvolvidos3 .

No Brasil, Pastore (1979, 1986) constitui algumas das investigações iniciais
sobremobilidade no contexto brasileiro. Mais tarde, os estudos de Lam (1993),
Barros et al. (2001) e Ferreira & Veloso (2003, 2006), que utiliza a abordagem

1A relação entre mobilidade e desigualdade de oportunidades pode ser encontrada no artigo
teórico de Corak (2013).

2Outras discussões teóricas estão presentes em Conlisk (1974), Becker (1981), Goldberger
(1989)

3Mais evidências internacionais podem ser encontradas em Jantti (2006), para os países Nór-
dicos, Reino Unido e Estados Unidos.
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das matrizes de transição, mostram resultados para a mobilidade intergeracio-
nal de educação, evidenciando a grande importância do background familiar
na determinação dos ganhos individuais. Pero & Szerman (2008) comparam
os índices de mobilidade intergeracional do Brasil com os verificados em na-
ções desenvolvidas e mostram que o país exibe um forte padrão de persistên-
cia das condições socioeconômicas entre as gerações, relativamente aos demais
países analisados.

Dada a identificação de padrões de persistência dos níveis socioeconômi-
cos entre as gerações, os esforços para equalização das oportunidades têm
como foco principal a correção das circunstâncias desiguais, o que implicaria
na quebra da dependência entre as probabilidades de ascensão do indivíduo
e a sua origem familiar. Assim, conforme argumentado por Reville (1995),
a queda (elevação) da desigualdade estaria diretamente ligada a um cresci-
mento (redução) namobilidade. Sob esse ponto de vista, quanto mais próxima
à perfeita mobilidade intergeracional está uma sociedade, maior o seu índice
de igualdade de oportunidade.

O trabalho de Anderson et al. (2009), entretanto, questiona a desejabili-
dade de uma política pública cujo objetivo é a total igualdade de oportunida-
des. No que diz respeito à mobilidade intergeracional, essas políticas agem no
sentido de reduzir a dependência dos resultados econômicos dos agentes com
relação ao seu background familiar. Os autores argumentam que quando não
há elevação da renda média dos indivíduos e se estas, por sua vez, estão positi-
vamente correlacionadas com o status socioeconômico dos pais, essas políticas
implicam inevitavelmente na eliminação de todas as dependências intergera-
cionais, sejam elas benéficas ou não. Por benéfica, entende-se a transmissão do
background familiar positivo, como por exemplo, pais com nível educacional
mais elevado gerando filhos com alto grau de escolaridade.

Com a redução da dependência em relação à origem social, o resultado do
indivíduo se torna mais sujeito a fatores aleatórios, de modo que a sua per-
manência em determinado status se torna mais incerta. Por outro lado, uma
política de mobilidade condicionada ao status dos pais ou qualificada, pode
ser caracterizada como uma política focada em quebrar apenas as conexões
ruins. Essa abordagem é o que Anderson et al. (2009) denominam de igual-
dade de oportunidades qualificada ou condicionada. Nas palavras dos autores,
esse perfil de mobilidade almeja uma equalização de oportunidades que incor-
pore em seu objetivo a preocupação de promover a melhoria dos indivíduos
com “herança pobre”, sem, no entanto, reduzir as chances de vida daqueles
de “herança rica”.

A investigação empírica feita pelos autores se baseia em um procedimento
metodológico, o qual consiste em observar o comportamento do resíduo da
equação intergeracional, condicionado ao status econômico dos pais. Estima-
se um modelo de regressão, no qual uma característica de resultado dos filhos
é explicada por essa mesma característica nos pais. Em seguida, procede-se
à análise da heterocedasticidade dos resíduos dessa regressão como função
da característica dos pais, a fim de verificar se o componente de incerteza do
modelo diminui à medida que se eleva a origem socioeconômica. O resíduo
da regressão dos resultados econômicos dos filhos em função dos resultados
dos pais reflete justamente a aleatoriedade do modelo de determinação dos
ganhos econômicos individuais. Se uma política de mobilidade é dita condi-
cionada, a melhoria dos mais pobres não implica em uma piora na situação
dos mais ricos, logo a incerteza relacionada a essa aleatoriedade tenderia a
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diminuir para os estratos sociais mais altos.
A associação entre mobilidade e incerteza e seus efeitos sobre o bem-estar

já vem sendo tratada pela literatura, inclusive com aplicações para o Brasil,
como em Figueiredo (2009) e Figueiredo & Ziegelmann (2009). Porém, o arca-
bouço teórico e empírico da mensuração do impacto da mobilidade considera
apenas a desigualdade total de resultados e não a desigualdade de oportuni-
dades nos moldes de Roemer (1998). E essa constitui umas das maiores li-
mitações do conceito de igualdade de oportunidades qualificada apresentada
por Anderson et al. (2009), a carência de fundamentação teórica que ofereça
suporte a uma investigação mais precisa desse fenômeno. Questões como pos-
síveis funções de bem-estar social associadas à igualdade de oportunidades
qualificada e reversibilidade, presentes nas análises de mobilidade e desigual-
dade não são tratadas pelos autores.

Sendo assim, tendo em mente as limitações teóricas e empíricas da ideia
de mobilidade qualificada, o presente estudo se propõe a fornecer uma con-
tribuição a essa nova abordagem, apresentando novas evidências, com base
na estratégia empírica utilizada no trabalho de Anderson et al. (2009), porém
com algumas modificações. Enquanto os autores estimam um efeito médio,
este artigo sugere testar o comportamento da heterocedasticidade do modelo
entre os quantis da distribuição de resultados dos filhos, estimando-se o mo-
delo econométrico intergeracional pelo método de regressões quantílicas. O
uso dessa metodologia permite uma observação mais ampla da mobilidade in-
tergeracional, uma vez que o formato da distribuição pode afetar a mobilidade
em diferentes estratos.

Em cada quantil, o resíduo do modelo intergeracional será regredido con-
tra a variável de resultado dos pais; como os quantis são definidos na variável
dependente, nos maiores quantis estarão localizados os indivíduos mais edu-
cados e nosmenores os menos educados. Para os quantis abaixo da mediana, a
heterocedasticidade positivamente relacionada com o status socioeconômico
dos pais significa que o resultado dos menos favorecidos depende menos do
seu background familiar e mais de fatores aleatórios, de modo que diminuem
as chances de uma herança ruim persistir entre as gerações. Já para os quan-
tis acima da mediana, uma relação negativa entre resíduos e nível social dos
pais, indica que há maior perpetuação de um bom background ao longo das
gerações.

A utilização da regressão por quantis também fornecerá estimativas mais
robustas do coeficiente de mobilidade. Tradicionalmente, as técnicas de es-
timação da regressão intergeracional se baseiam na aplicação do método de
Mínimos Quadrados Ordinários (MQO) a um modelo log-linearizado. San-
tos Silva & Tenreyro (2006) mostram que esse procedimento conduz a estima-
tivas viesadas damédia condicional. Isso ocorre devido a uma das implicações
da Desigualdade de Jensen (E(lny) , ln(E(y)) a qual diz que a função média
não é invariante a transformações monotônicas. Esse resultado afeta a iden-
tificação do modelo log-linear e consequentemente a interpretação dos parâ-
metros enquanto elasticidades. Desse modo, Figueiredo et al. (2014) propõem
que o modelo log-linear seja estimado pelo método de regressões quantílicas,
mostrando que a propriedade de equivariância dos quantis soluciona o pro-
blema de identificação dos parâmetros.

São utilizados dados de anos de estudo dos indivíduos e dos seus pais do
Brasil e do Canadá, a fim de analisar as diferenças de mobilidade existente em
ambientes distintos. Além dos anos de estudo, o modelo econométrico inclui
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algumas coortes de nascimento como forma de captar as diferenças existentes
entre as gerações. Os bancos de dados são a General Social Survey Cycle 19
(2005) e a Pesquisa Nacional por Amostra de Domicílio (PNAD) de 1996, onde
se encontram sumarizadas as informações sobre escolaridade e ocupação dos
pais. Tendo em vista que as variáveis utilizadas são categóricas, utilizou-se
um método de regressão quantílica para dados de contagem desenvolvido por
Machado & Santos Silva (2005).

O trabalho conta com mais três seções, além desta introdução. A próxima
seção será apresentada a estratégia empírica, contendo uma subseção mos-
trando os aspectos teóricos e empíricos da literatura de mobilidade, o modelo
teórico apresentado por Anderson et al. (2009) e os passos da metodologia:
a estimação da equação intergeracional por regressões quantílicas e o com-
portamento da heterocedasticidade. A seção 3 é destinada aos resultados das
aplicações empíricas com dados do Brasil e do Canadá. A quarta e última
seção contém as considerações finais.

2 Procedimentos Metodológicos

Nesta seção serão apresentados os procedimentos metodológicos envolvidos
na realização do estudo. Em primeiro lugar, será explanado o modelo teórico
de mobilidade intergeracional qualificada desenvolvido por Anderson et al.
(2009). Em seguida, mostrar-se-á o problema de identificação presente nos
modelos de regressão tradicionais e a estratégia de estimação do modelo inter-
geracional via regressões quantílicas para correção do problema.

2.1 Modelo Teórico de Anderson et al. (2009)

Uma política de mobilidade de renda baseada no critério da pura igualdade
de oportunidades visa eliminar a dependência existente entre os status soci-
oeconômicos de pais e filhos. A formalização desse conceito parte de uma
estrutura de transição de status, onde um vetor de características dos pais
x = [1,2,3,4]′ se converte em um vetor dessa mesma característica dos filhos
y = [1,2,3,4]′ , sendo cada elemento denotado por xk e yi , i,k ∈ [1,2,3,4], res-
pectivamente. Seja P o vetor de probabilidades dos pais, cujos elementos pk
representam a probabilidade de um pai estar localizado no status xk . Amesma
definição se aplica ao vetor de probabilidades dos filhos C, no qual os elemen-
tos ci denotam a probabilidade de um filho estar localizado no status yi .

P =




p1
p2
p3
p4



C =




c1
c2
c3
c4




(1)

A matriz J corresponde à densidade de probabilidade conjunta, onde os
elementos ji,k representam a probabilidade de pais e filhos estarem localiza-
dos nos status xi e yk respectivamente.

J =




j1,1 j1,2 j1,3 j1,4
j2,1 j2,2 j2,3 j2,4
j3,1 j3,2 j3,3 j3,4
j4,1 j4,2 j4,3 j4,4




(2)



100 Annegues e Figueiredo Economia Aplicada, v.20, n.1

onde pk =
4∑

i=1
ji,k e ci =

4∑
k=1

ji,k . Dado P = dg(p), onde dg consiste em um ope-

rador diagonal, tem-se que a matriz de transição de renda convencional pode
ser escrita como T = JP−1. Os elementos ti,k representam as probabilidades
de transição dos indivíduos de um status a outro, dado o seu status de origem
(status do pai), ou seja, ti,k = Prob(y = yi |x = xk ) = ji,k/pk . Aplicando algumas
substituições, o vetor C das probabilidades de status para os filhos é gerado
por meio da expressão C = Tp. A independência entre pais e filhos gera uma
matriz de probabilidade conjunta que assume a forma J I = Cp′. Assim, a ma-
triz de transição T terá colunas comuns entre si e equivalentes ao vetor C de
probabilidades dos filhos. Intuitivamente, isso implica que as chances de mo-
bilidade dos filhos serão as mesmas para todas as classes de renda dos pais.

Segundo Anderson et al. (2009), caso não haja alterações na estrutura do
status socioeconômico dos filhos (o vetor C é preservado), a quebra da de-
pendência com relação à renda dos pais deixará alguns filhos em melhor si-
tuação, em detrimento de filhos pertencentes a outros status. Para visualizar
isso, os autores consideram uma população cujo padrão de mobilidade é ca-
racterizado pela total dependência entre o indivíduo e sua origem – uma ma-
triz de probabilidade conjunta J . Essa dependência se dá de tal forma que
j1,1 = max{j1,1, j2,1, j3,1, j4,1} onde j1,1 ≥ j2,1 ≥ j3,1 ≥ j4,1

4; ou seja, a probabili-
dade de o indivíduo permanecer no mesmo status socioeconômico dos pais é
maior que sua probabilidade de ascensão a status superiores. Supondo que
uma maior mobilidade promova um crescimento nos resultados econômicos
das crianças, tem-se que j1,1 > j I1,1 = c1p1. Para o status 1 teremos a seguinte
situação:

m∑

i=1

j Ii,1 ≤
m∑

i=1

ji,1⇒
m∑

i=1

(jmi,1 − ji,1) ≤ 0 (3)

Onde m ∈ [1,2,3,4] implicando que um movimento em direção à inde-
pendência entre pais e filhos leva a uma dominância estocástica de primeira
ordem para o grupo socioeconômico 1. Porém, dado que o vetor C se mantém
inalterado, tem-se j1,q < j I1,q = c1pq, para q ∈ [2,3,4] que por sua vez significa

m∑

i=1

J I1,q ≥
m∑

i=1

ji,q⇒
m∑

i=1

(J I1,q − ji,q) (4)

As desigualdades acima mostram que, embora a independência seja be-
néfica para os indivíduos de menor nível socioeconômico, ao diminuir a pro-
babilidade de permanência no seu status quo, ela também afeta o bem-estar
dos mais ricos, mas de forma negativa, reduzindo também a probabilidade de
permanência desses indivíduos em um status socioeconômico superior. Esse
fenômeno induz a um aumento da incerteza frente à dinâmica da mobilidade
social para os indivíduos no topo da distribuição, uma vez que o background
familiar mais elevado se tornamenos determinante na sua posição socioeconô-
mica. Considerando um modelo de regressão intergeracional, isso se traduz
em uma perda do grau de explicação do background familiar no resultado
econômico individual. Assim, o componente de incerteza sobre a dinâmica

4Anderson et al. (2009) pontuam que a renda dos filhos é positivamente correlacionada com
a renda dos pais em uma relação monotônica.
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da mobilidade, na forma da variância do termo aleatório da relação entre os
resultados de pais e filhos, se torna maior.

Diante disso, uma política de promoção da igualdade de oportunidades
qualificada se difere da política de igualdade de oportunidades tradicional ao
reduzir a dependência dos indivíduos mais pobres com relação a sua origem
sem, no entanto, quebrar a conexão benéfica entre os indivíduos de maior sta-
tus e seu background positivo. No modelo de regressão intergeracional essa
característica é observada, segundo os autores, no comportamento do termo
aleatório, cuja variância se mostra negativamente relacionada ao resultado
econômico dos pais, ou seja, a incerteza diminui com a elevação da origem
familiar.

Seja um estado inicial, onde o resultado dos pais x ∈ X possui densidade de
probabilidade f (x) e uma função distribuição acumulada F(x), com E(x) = µ,
V (x) = σ2. O resultado econômico individual, tal como já visto, é uma função
do resultado dos pais:

y = (1−λ)x+λe (5)

onde 0 ≤ λ ≤ 1 e e é distribuído com g(e), onde g(x) = f (x), para todo x e
h(x,e) = f (x)g(e), isto é, x e e são i.i.d. Suponha ainda, por conveniência, que
f (·) seja uma normal. A completa imobilidade ocorre com λ = 0 enquanto que
a igualdade de oportunidades pura (completa mobilidade) implica em λ = 1,
E(y) = µ e V (y) = (1+ 2λ(λ− 1))σ2 para todo λ e

f (y|x) ∼N ((1−λ)x +λµ,λ2σ2) (6)

para λ > 0, respeitando a restrição de que os resultados dos filhos não são
alterados. Ou seja, sob um estado de imobilidade,

∂E(y|x)
∂x

= 1−λ (7)

∂V (y|x)
∂x

= 0 (8)

Tem-se que a variância dessa relação é homocedástica, qual seja o grupo
de origem dos indivíduos.

Considerando agora uma política de igualdade de oportunidades qualifi-
cada, onde λ tende a crescer mais para filhos de status socioeconômico mais
baixo e menos para os indivíduos de status mais alto, λ se torna linear e de-
crescente em x, com λ′(x) < 0,0 < λ(x) ≤ 1 (assuma λ

′′
(x) = 0). Assim,

f q(y|x) ∼N ((1−λ(x))x +λ(x)µ,λ2(x)σ2) (9)

No estado de igualdade de oportunidades qualificada tem-se que

∂E(y|x)
∂x

= 1−λ(x) +λ′(x)(µ− x) (10)

∂2E(y|x)
∂x∂x

= −2λ′(x) +λ′′(x)(µ− x) = −2λ′(x) > 0 (11)

O valor esperado dos resultados dos filhos condicionado aos resultados dos
pais é convexa em x. Além disso,
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∂V (y|x)
∂x

= 2λ(x)λ′(x)σ2 < 0 (12)

sugerindo que a heterocedasticidade da relação de y e x diminui para os sta-
tus socioeconômicos mais altos. A verificação empírica dessas condições pos-
sui algumas limitações teóricas e empíricas que serão explanadas na próxima
subseção.

3 Mobilidade Qualificada: Aspectos Teóricos e Empíricos

O conceito de mobilidade está ligado à ideia de movimentos, seja de indi-
víduos ou de grupos, entre as posições da distribuição de resultados (renda,
educação) em cada ponto no tempo. A mobilidade intrageracional se refere à
ocorrência das mudanças de posição dos indivíduos no período dentro de uma
geração, enquanto que a mobilidade intergeracional diz respeito à dinâmica
da distribuição entre diferentes gerações, o que consiste no foco do presente
estudo.

Esses movimentos na distribuição podem ser absolutos – também chama-
dos de movimentos totais –, ou relativos. Os movimentos absolutos ocorrem
quando todos os indivíduos apresentam perdas e ganhos, de modo que as
posições relativas de cada indivíduo dentro da distribuição não se alteram.
Por exemplo, se todos os grupos, independente do seu nível inicial de renda,
obtêm um mesmo acréscimo em suas rendas, há um deslocamento da distri-
buição, porém a localização de cada indivíduo permanece inalterada. Já os
movimentos relativos se dão com as mudanças individuais de posições, não
necessariamente acompanhadas por alterações na própria distribuição ou no
seu nível total.

No contexto de mobilidade intergeracional, o trabalho de Checci & Dar-
dadoni (2002) define as mobilidades absoluta e relativa da seguinte forma: a
mobilidade absoluta está ligada à distância entre as distribuições marginais
de pais e filhos da sua variável socioeconômica; já os movimentos relativos
dizem respeito à ligação existente entre as posições que cada geração ocupa
em sua respectiva distribuição de resultados.

A observação dos movimentos relativos é importante, na medida em que
a troca de posições relativas está relacionada à sensação de justiça, onde os
indivíduos mais habilidosos terão suas habilidades reconhecidas e irão alcan-
çar posições melhores que seus pais na distribuição (Paschoal 2005). Esse
processo, no entanto, dependerá de uma série de fatores, principalmente da
transferência de características e recursos de pais para filhos. Assim, os es-
tudos empíricos sobre mobilidade intergeracional dedicam-se a investigar até
que ponto é possível inferir sobre o sucesso econômico dos filhos a partir das
posições que seus pais ocupam em sua respectiva distribuição.

O background familiar desempenha um papel importante na determinação
do status econômico dos indivíduos. Ele faz parte do rol de variáveis sobre
as quais não pesa a responsabilidade dos agentes, sendo, portanto, um fator
preponderante no alcance da igualdade de oportunidades.

Uma vez que o conceito de mobilidade está intrinsecamente ligado à de-
sigualdade e, por conseguinte, envolve parâmetros de justiça, surge uma dis-
cussão na literatura que procura questionar o quão socialmente desejável seria
uma maior mobilidade. Em outras palavras, qual seria o impacto da mobili-
dade de resultados sobre o bem-estar?
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Diferentes abordagens teóricas oferecem respostas a essa pergunta. Gotts-
chalk & Spolaore (2002) e Abatemarco (2004) indicam que esse impacto de-
penderá de dois efeitos. O primeiro consiste no seu efeito positivo, ex-post,
decorrente da redução da desigualdade de resultados. Segundo o modelo de
Atkinson (1981), uma redução da desigualdade leva a uma elevação dos índi-
ces de bem-estar. Desse modo, considerando que a mobilidade reduz a desi-
gualdade de resultados entre os períodos, ela terá um impacto positivo sobre
o bem-estar. No contexto da igualdade de oportunidades, a mobilidade inter-
geracional será benéfica na medida em que ela reduz a desigualdade injusta,
isto é, o componente da desigualdade total resultante das diferenças de cir-
cunstância (raça, sexo, região de nascimento e etc.). Conforme já foi afirmado
anteriormente, tem-se, então, que a perfeita mobilidade intergeracional será
o padrão consistente com um ambiente econômico de oportunidades iguais,
uma vez que todas as diferenças sociais produzidas pelo background familiar
serão eliminadas.

Contudo, a literatura ainda sugere um efeito negativo da mobilidade, ex-
ante, que ocorre em decorrência da inclusão de mais incerteza na economia.
Esse segundo efeito é considerado pelo trabalho de Anderson et al. (2009) para
a investigação empírica da igualdade de oportunidades qualificada.

De acordo com os autores, o perfil da política de fomento à mobilidade
está diretamente ligado ao objetivo de redistribuição da sociedade, o que ori-
gina duas situações distintas: um perfil de mobilidade condicionado ao status
atual do indivíduo e outro não condicionado. Quando uma política de mobi-
lidade intergeracional independe do status do indivíduo, há um movimento
em direção à igualdade de oportunidades pura, uma vez que a política propor-
ciona a quebra de todas as conexões existentes, sejam elas boas (pais produti-
vos gerando filhos produtivos) ou ruins (pais pouco produtivos gerando filhos
também pouco produtivos).

Em um ambiente de igualdade de oportunidades qualificada, segundo os
autores, as conexões entre os status econômicos de pais e filhos não são to-
talmente eliminadas; as chamadas “boas conexões” precisam ser mantidas,
ou seja, a persistência intergeracional só deve ser quebrada para aqueles in-
divíduos situados na parte mais desfavorecida da distribuição de resultados,
como, por exemplo, pais de baixa escolaridade cujos filhos também alcança-
rão um baixo nível de escolaridade. O padrão de mobilidade consistente com
esse panorama é denominado de mobilidade qualificada.

Para verificar empiricamente a mobilidade qualificada, Anderson et al.
(2009) sugerem a estimação de um modelo econométrico, no qual a educação
dos filhos é uma função da educação dos pais, como as equações intergeraci-
onais normalmente utilizadas pelos trabalhos empíricos da literatura, e desta
mesma variável elevada ao quadrado, como forma de captar possíveis relações
não lineares. Em seguida, o resíduo é regredido contra a educação dos pais;
se o coeficiente deste segundo estimado for negativo, a parte da educação do
indivíduo explicada pelo nível de educação dos pais é maior quanto melhor
for o background familiar.

Entretanto, tanto a abordagem da mobilidade qualificada quanto a sua
mensuração sugerida pelos autores apresentam alguns pontos em aberto. O
primeiro deles é a ausência de um arcabouço teórico que ofereça suporte a
uma investigação empírica mais precisa da mobilidade qualificada. No âm-
bito da desigualdade de resultados, a mensuração da mobilidade conta com
uma estrutura teórica que inclui funções de bem-estar social que englobam
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um componente de aversão à desigualdade, de forma a captar a sensibilidade
do bem-estar com relação às variantes da distribuição de renda.

Tomando por base o conceito de mobilidade qualificada de Anderson et al.
(2009), uma estrutura de análise semelhante à descrita anteriormente apli-
cada à investigação da mobilidade qualificada necessitaria, além do compo-
nente de aversão à desigualdade, também de um parâmetro de aversão ao
risco. Contudo, a aplicação empírica dessa estrutura carece de 1) um resul-
tado teórico semelhante ao encontrado por Abatemarco (2004), considerando
algum índice de desigualdade injusta e 2) do cálculo dos componentes de aver-
são ao risco e à desigualdade injusta, pois embora seja possível atribuir valores
discricionários a esses parâmetros, o conhecimento da sua magnitude é neces-
sária para uma medida mais precisa da mobilidade qualificada, bem como do
seu impacto sobre o bem-estar. O trabalho dos autores, porém, não fornece
respostas a esses questionamentos4.

Diante dessas limitações, este estudo propõe analisar o comportamento da
heterocedasticidade da regressão intergeracional across quantiles6. Para tanto,
estimamos o seguinte modelo por regressões quantílicas e verificamos a rela-
ção entre os resíduos e os anos de estudo dos pais em cada quantil:

lnyi = α + β1xi + β2x
2
i +

∑
βiCi + lnǫi (13)

em que o logaritmo dos anos de estudo dos indivíduos é uma função da edu-
cação dos pais, desta variável ao quadrado e de coortes de nascimento. A
inclusão do quadrado da educação dos pais procura captar a existência de não
linearidade na relação intergeracional, e as coortes representam o efeito de di-
ferentes gerações no sucesso do indivíduo. Assume-se, ainda, que E(ǫi ) = 0. A
variância do resíduo da regressão é modelada como sendo uma função linear
do nível educacional dos pais:

E(lnǫ2i ) = γ +φxi (14)

A heterocedasticidade é modelada em termos do log quadrado dos resí-
duos. Espera-se que φ < 0, implicando que a heterocedasticidade do resíduo
diminui quanto maior o background familiar. Ou seja, em um padrão de mo-
bilidade qualificada a heterocedasticidade do erro condicional da regressão
se torna cada vez mais negativamente relacionada ao resultado dos pais, de
modo que a incerteza ligada ao aumento da mobilidade reduz para indivíduos
de melhor background. Diferente do modelo intergeracional, aqui optamos
pela estimação tradicional de mínimos quadrados. A utilização do logaritmo
permite que a variável dependente assuma valores negativos.

Dado que os quantis são definidos nos anos de estudo dos filhos, os quantis
mais altos representarão os indivíduos mais educados, enquanto que os quan-
tis mais baixos representarão os menos educados. Verifica-se a ocorrência de
mobilidade qualificada se o resíduo da regressão for cada vez mais negativa-
mente relacionado com o nível de educação dos pais, em especial nos quantis

4O modelo teórico de Anderson et al. (2009) não leva em conta a influência do bem-estar de
um grupo no bem-estar dos demais. Esse tipo de abordagem pode ser encontrada em modelos
com alocação livre de inveja (envy free). O modelo considerado pelo presente artigo, entretanto,
não é robusto a este comportamento.

6O cálculo da regressão quantílica representa uma aproximação das matrizes de transição,
porém sem a necessidade de discretizações ad hoc. Para mais detalhes, ver Paschoal (2005).
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mais altos, indicando que o grau de persistência intergeracional aumenta en-
tre os mais educados. Caso o coeficiente da regressão venha a ser positivo
para os quantis mais baixos, isso implica que os fatores aleatórios definem em
maior grau o resultado dos menos educados, o que pode aumentar as chan-
ces de ascensão social desses grupos. A abordagem por regressões quantílicas
já foi tratada por Trede (1998) e Morillo (2000), para análise da mobilidade
intrageracional.

3.1 Mensuração da Mobilidade Qualificada

Identificação: Conforme mencionado anteriormente, o grau de mobilidade
intergeracional é comumente avaliado na literatura empírica por meio de cor-
relações intergeracionais de características de pais e filhos. Seguindo a linha
metodológica do trabalho de Solon (1999), utilizamos um modelo economé-
trico no qual a relação entre os resultados econômicos de pais e filhos é forma-
lizada em um modelo exponencial.

yi = exp[βxi + ǫi ] (15)

O parâmetro β fornece um índice de mensuração do grau de mobilidade
existente entre as gerações5 , onde a perfeita mobilidade é verificada quando
β→ 0 e a imobilidade quando β→ 1.

Todavia, tais modelos não são lineares nos parâmetros, o que impossibilita
a identificação do coeficiente da relação intergeracional (β) pelo método de
estimação tradicional de Mínimos Quadrados Ordinários. Para linearizar o
modelo, tomam-se os logaritmos de ambos os lados da equação, procedendo-
se a estimação por MQO. Essa estratégia de identificação, no entanto, tem
sido questionada por alguns trabalhos empíricos recentes, com base nas im-
plicações de um resultado estatístico conhecido da literatura: a Desigualdade
de Jensen.

A Desigualdade de Jensen diz que o valor esperado do logaritmo de uma
variável aleatória difere do logaritmo de seu valor esperado, isto é, E(ln(y)) ,
ln(E(y)) . Santos Silva & Tenreyro (2006) mostram que uma das implicações
da desigualdade é que na presença de heterocedasticidade o estimador de mí-
nimos quadrados da regressão log-linearizada é altamente viesado e propõem
um procedimento de estimação utilizando um estimador de Máxima Verossi-
milhança Pseudo Poisson (PPML).

A principal hipótese de identificação desse estimador é que o valor espe-
rado do erro aleatório é igual a um, E(ǫi |x) = 1. Se isso é válido, o estimador
MQO não é identificado. Por outro lado, se o modelo log-linear é identificado,
essa hipótese não é verificada, ou seja, E(ǫi |x) , 1. Em outras palavras, a iden-
tificação do modelo multiplicativo não leva, necessariamente, à identificação
do modelo linearizado.

Para caracterizarmelhor esse problema, considere omodelo multiplicativo
abaixo, sugerido por Santos Silva & Tenreyro (2006)

yi = exp(xiβ)ǫi (16)

onde ǫi é uma variável aleatória não negativa, tal que E(ǫi |x) = 1. O modelo
linear com o logaritmo natural da variável dependente assume a forma

5O coeficiente da regressão também pode ser interpretado como o grau de persistência inter-
geracional.
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lnyi = xiβ + lnǫi (17)

Seja ǫi = exp[(xiγ)ηi], onde ηi ∼ i.i.dNormal(µ,σ2). Assim, ǫi segue uma
distribuição log-normal, onde a sua variância depende de xi , σ

2
i = f (xi ). O

modelo linear em (17) pode ser reescrito como

lnyi = xiβ + (xiγ)ηi (18)

Sob a hipótese de identificação E(ǫi |x) = 1 e as propriedades da distribui-
ção log-normal, tem-se que E(ln(ǫi )|xi ). Assim, a média condicional de lnyi

será E(lnyi |xi ) = xi


β −

σ2
ηi

2


 , xiβ. A heterocedasticidade gera inconsistência

no modelo log-linear e o modelo multiplicativo se torna identificado.
Figueiredo et al. (2014) apresentam esse mesmo problema, supondo um

caso não examinado por Santos Silva & Tenreyro (2006), onde E(ηi ) = 0. Nesse
caso, o modelo log-linear é identificado, já que xiβ + xiγE(ηi |x) = xiβγE(ηi ) =
xiβ. No entanto, em razão das propriedades da distribuição log normal, isso
implica que E(ǫi |x) , 1. Desse modo, a identificação do modelo linear implica
na não identificação do modelo multiplicativo. A Desigualdade de Jensen dá
origem a esse problema, tendo em vista que a função média não é invariante
a transformações monotônicas.

Uma alternativa a utilização da média condicional na identificação dos
parâmetros da regressão, proposta por Figueiredo et al. (2014), consiste no
método de regressão por quantis, justamente por estes serem invariantes a
transformações monotônicas. Ou seja, se h(·) é uma função não decrescente,
então para qualquer variável aleatória Y , Qτ(hτ(Y )) = hτ(Qτ(Y )), onde Qτ(·)
é a τ-ésima função quantílica. Os autores mostram como a estimação por
quantis resolve o problema de identificação, tanto do modelo multiplicativo
quanto do modelo log-linearizado. O modelo multiplicativo é reescrito da
seguinte forma:

yi = exp(xiβ)ǫi (19)

ǫi = exp[(xiγ)ηi ] (20)

onde ηi ∼ i.i.d Fτ(µ,σ2)
Fτ(·) é uma função distribuição contínua desconhecida de η, onde F−1τ (τ) =

Qτ(ηi ) representa o τ-ésimo quantil de ηi , com τ ∈ (0,1). Seja Qτ(yi ∨ xi ) o
τ-ésimo quantil de yi Aplicando (19) aos quantis:

Qτ(yi |xi ) = exp(xiβ)Qτ(ǫi |xi ) (21)

= exp(xiβ).exp[(xiγ)Qτ(ηi )] (22)

= exp[xi(β +γQτ(ηi ))] (23)

= exp(xiβ(τ)) (24)

onde β(τ) = β +γQτ(ηi ). Assumindo a mediana condicional de ǫi como sendo
igual a um, isto é, Q0,5(ǫi |xi ) = 1, então a mediana condicional da variável
dependente será Q0,5(yi |xi ) = exp(xiβ(0,5)). Isso implica que Q0,05(ηi ) = 0, de
modo que o modelo exponencial é identificado sob a hipótese da mediana con-
dicional de ǫi . Dada a propriedade de equivariância dos quantis, a condição
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de identificação para o coeficiente β no modelo exponencial garante a iden-
tificação do parâmetro no modelo log-linear. Para mostrar isso, considere a
versão log-linearizada da primeira equação em (19):

lnyi = xiβ + lnǫi (25)

= xiβ + (xiγ)ηi

Para todo τ ∈ (0,1), Qτ(ln(yi )|xi ) = ln[Qτ(yi |xi )] = ln[exp(xiβ(τ))] = xiβ(τ)
onde β(τ) = β+γQτ(ηi ). Tem-se, então, que a hipótese de identificaçãoQ0,5(ǫi |xi ) =
1 leva a Q0,5(ǫi ), e o parâmetro da mediana será β(0,5) = β. Nesse caso,
o valor da mediana do logaritmo de yi será Q0,5[ln(yi )|xi ] = xiβ e assim o
modelo log-linear também está identificado, tornando possível a estimação
dos coeficientes com base em um modelo de regressão linear nos parâmetros.
Em suma, o procedimento de identificação apresentado por Figueiredo et al.
(2014) abrange um maior número de hipóteses que o estimador PPML de San-
tos Silva & Tenreyro (2006).

Regressão quantílica para dados de contagem: o uso de regressões quantíli-
cas em modelos com variáveis contínuas é algo já estabelecido pela literatura.
No contexto das variáveis discretas, o problema que surge com a aplicação
da regressão quantílica tradicional é que a função de distribuição da variá-
vel discreta não é contínua. Assim, as funções quantílicas também não são
contínuas, de modo que não podem ser modeladas como funções contínuas
dos regressores. Machado & Santos Silva (2005) sugerem um método de re-
gressão quantílica específico para dados discretos que consegue resolver este
problema.

Seja o quantil τ definido como:

Qy(τ) = min(η |P(y ≤ η) ≥ τ) (26)

Os autores sugerem uma nova variável z, obtida pela adição de uma variá-
vel aleatória uniforme à variável discreta:

z = y + u, u ∼ uniforme [0,1) (27)

Onde y e u são independentes. A densidade de z será:

f (z) =



p0, para 0 ≤ z < 1,
p1, para 1 ≤ z < 2.
...

As funções de densidade de z ainda podem ser escritas como:

f (z) =



p0z, para 0 ≤ z < 1,

p0 + p1(z − 1), para 1 ≤ z < 2.
...

Os quantis de z são contínuos:

Qz(τ) =
τ

p0
, para τ < p0 (28)
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Agora os quantis podem ser estimados, sem a necessidade de impor distri-
buições a priori de forma discricionária. Seja

Qz(τ|x) = τ + exp(x
′yτ ), τ ∈ (0,1) (29)

Adiciona-se τ no lado direito da equação como forma de impor um limite
inferior para Qz(τ|x). O segundo passo é transformar z de tal forma que a
função quantílica seja linear nos parâmetros:

QT (z;τ)(τ|x) = x
′yτ (30)

Onde:

T (z;τ) =


log(z − τ), para z < τ,

log(ζ), para z ≤ τ. e 0 < ζ < τ

As estimativas são finalmente obtidas como soluções do problema de mi-
nimização:

min
n∑

i=1

pτ(T (zi ;τ)− x
′
iγτ) (31)

Onde pτ(v) = v(τ − I(v < 0))

4 Aplicações Empíricas para Canadá e Brasil

Esta seção traz os resultados empíricos dos procedimentos descritos acima
para dados de escolaridade do Canadá e do Brasil. O objetivo da análise
para os dois países consiste em investigar e comparar o padrão de mobilidade
intergeracional brasileiro com o verificado em um ambiente socioeconômico
distinto. No que diz respeito ao Canadá, em particular, a análise consistiu
em produzir um teste empírico semelhante ao realizado por Anderson et al.
(2009), modificando o modelo estimado e o método de regressão. Segundo
dados do Banco Mundial, em 2012 a população deste país era cerca de 34,75
milhões, bem menor que a população brasileira, que está alcançando a marca
dos 200 milhões. Além disso, o Canadá apresenta alguns indicadores sociais
mais favoráveis, como um IDH em 0,911 e índices de desigualdade em torno
de 35, além de uma expectativa de vida de 81,1 anos6.

4.1 Base de Dados

Os dados sobre escolaridade dos indivíduos e dos seus pais no Canadá são
originados da General Social Survey Cycle 19 de 2005, fornecida pelo Statistic
Canada. São cinco categorias de escolaridade, cujos índices variam de 1 a 5,
conforme mostrado na tabela 1:

No caso do Brasil, a variável utilizada como medida do resultado indivi-
dual de pais e filhos são os anos de estudos presentes na Pesquisa Nacional
por Amostra de Domicílios (PNAD) do ano de 1996. Esse banco de dados é
utilizado por ser o mais recente a conter o suplemento de mobilidade social
com informações referentes ao background familiar7. Foram considerados os

6Dados do United Nations Development Programme (UNPD)
7As únicas PNADs que possuem esse suplemento são as dos anos de 1976, 1988 e 1996.
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Tabela 1: Níveis de escolaridade – Canadá

Índice/ano 2005

1 Secundário ou primário ou sem instrução
2 Diploma de segundo grau
3 Graduação incompleta
4 Diploma ou certificado de nível técnico
5 Bacharelado ou Mestrado ou Doutorado

Fonte: Anderson et al. (2009)

homens chefes de família, com idade entre 25 e 64 anos. Tal seleção foi reali-
zada no intuito de homogeneizar as duas amostras com indivíduos em idade
ativa e com status econômico mais definido.

Além disso, consideram-se dummies para os coortes, onde o primeiro co-
orte representa indivíduos com idade entre 25 e 34 anos (variável C1); o se-
gundo com idade entre 35 e 44 anos(variável C2), e assim sucessivamente até
o último coorte contendo indivíduos de 56 a 64 anos(variável C4). A introdu-
ção dessas variáveis tem por objetivo captar possíveis impactos de diferentes
gerações nos níveis de educação dos indivíduos, dado que as coortes anali-
sadas possuem algumas particularidades que provavelmente influenciaram o
sucesso educacional dos indivíduos.

Tomando por base os dados canadenses, os filhos com idade entre 56 e 64
anos em 2005 nasceram entre as décadas de 1940 e 1950 e cresceram durante
o período pós- II Guerra Mundial. Já as pessoas de 35 a 44 anos em 2005,
nasceram e cresceram entre os anos de 1960 e 1970, período de alto cresci-
mento populacional no país. Já os indivíduos na última coorte nasceram por
volta dos anos 1970 e 1980, período de baixa atividade econômica e inflação
crescente.

No Brasil, a coorte de 56 a 64 anos em 1996 nasceu e cresceu entre as
décadas de 1930 e 1940, com uma população concentrada em sua maior parte
nas áreas rurais, e o início do processo de industrialização do país. A coorte
mais jovem, 25 a 34 anos, viviam ainda os resquícios da recessão da economia
brasileira e da piora dos indicadores sociais ocorridos nos anos 1980.

Embora haja uma defasagem de quase vinte anos dos dados do Brasil e
de dez para os dados do Canadá, e seja necessário ter em mente que hoje
esses indivíduos estão inseridos em uma faixa de idade entre 45 e 85 anos, os
resultados encontrados não são de todo ultrapassados. Dado o fato de que há
um repasse intergeracional de circunstâncias, estas, por sua vez, se tornam
imutáveis por um período considerável.

As tabelas 2 e 3 contêm as estatísticas descritivas das variáveis para Ca-
nadá e Brasil respectivamente.

Em média, cerca de 49% dos indivíduos possuem pais sem instrução ou
com pelo menos algum estágio do ensino básico, enquanto que pouco mais
de 15% é filho de pais com ensino superior ou pós-graduação. Ao analisar
a escolaridade desses indivíduos, a distribuição entre os níveis educacionais
sofre algumas mudanças. Aproximadamente 30% possui nível superior ou
pós-graduação. O ensino técnico possui quase a mesma porcentagem de indi-
víduos, enquanto que a proporção de pais com esse nível de escolaridade é de
apenas 7%. Já 15% possuem o nível educacional mais básico.

Note que a média de anos de estudo dos filhos é quase três vezes superior
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Tabela 2: Estatísticas Descritivas – Canadá 2005

Escolaridade
Média

Pais Filhos

Secundário 49,46% 10,77%
Diploma de segundo grau 23,56% 15,10%
Graduação incompleta 4,41% 13,80%
Diploma ou certificado de ensino técnico 7,17% 32,64%
Bacharelado ou mestrado ou doutorado 15,38% 32,09%

Tabela 3: Estatísticas Descritivas – Brasil PNAD (1996)

Variáveis Média

Anos de estudo dos filhos 6,0192
Anos de estudo dos pais 2,6194

Níveis de escolaridade Pais(%) Filhos(%)

Ensino fundamental ou sem instrução 87,46% 70,72%
Ensino médio 9,59% 18,34%
Superior completo 2,83% 10,35%
Pós-graduação 0,10% 0,56%

à média de anos de estudo dos pais. Essa informação fornece um indicativo
de que emmédia as novas gerações conseguiram superar os status socioeconô-
micos de origem, ou seja, houve aparentemente uma quebra da persistência
nos resultados individuais.

4.2 Resultados

Os resultados da aplicação do método de regressões quantílicas, bem como
a análise da heterocedasticidade do modelo em cada quantil da distribuição
de educação dos indivíduos estão reportados nas tabelas 4 e 5, aos dados do
Canadá e do Brasil, respectivamente. Foram considerados os quantis 0,15,
0,25, a mediana 0,5, 0,75 e 0,95.

No Canadá, nota-se que o grau de persistência intergeracional apresenta
uma tendência crescente entre os quantis, ou seja, a influência da escolaridade
dos pais é pequena na parte inferior da distribuição de escolaridade dos filhos
e vai aumentando continuamente atingindo o máximo no último quantil. Isso
indica que o grau de persistência intergeracional é maior para os indivíduos
mais educados. Deste resultado, podemos concluir que a mobilidade inter-
geracional de educação ocorre com mais facilidade para os indivíduos loca-
lizados na parte superior da distribuição, uma vez que o impacto marginal
nos quantis acima da mediana de uma alteração marginal na escolaridade dos
pais é maior.

Os coeficientes do quadrado da educação dos pais mostram que existe um
grau de concavidade na transferência de capital humano entre as duas gera-
ções, exceto na calda inferior da distribuição de escolaridade. Além disso, a
relação se torna cada vez mais côncava conforme se elevam os quantis, eviden-
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ciando a existência de retornos marginais decrescentes a educação dos pais
dentro dos quantis.

A heterocedasticidade do modelo mostrou ter uma relação negativa e sig-
nificante com o nível de escolaridade dos pais em todos os quantis, com exce-
ção da mediana, cujo coeficiente foi positivo, e do quantil 0,75, onde o efeito
não foi estatisticamente significativo. Tal resultado indica que dentro de cada
quantil o componente aleatório do modelo de regressão intergeracional de-
cresce à medida que se eleva o status de origem dos indivíduos. Essa relação
vai se tornando cada vez mais negativa de um quantil a outro até a mediana,
onde ocorre uma reversão do sinal do coeficiente. Tal resultado indica que
nos quantis abaixo da mediana, a heterocedasticidade do modelo perde cada
vez mais influência sobre o sucesso dos filhos quando se passa de um quantil
a outro; uma vez que os fatores aleatórios afetam em maior grau os indiví-
duos menos escolarizados dentro da cauda inferior, existe uma maior chance
de estes não persistirem em sua condição atual e, assim, ascenderem dentro
da distribuição.

Já namediana da distribuição, a heterocedasticidade domodelo cresce com
a educação dos pais dentro do quantil, contrariamente ao resultado previsto
para o padrão de mobilidade intergeracional compatível com a igualdade de
oportunidades qualificada. Ou seja, para os indivíduos do meio da distribui-
ção, a incerteza é maior quanto maior o nível educacional dos pais.

No quantil 0,95, o coeficiente da heterocedasticidade volta a ser negativo,
porém o seu valor emmódulo émenor do que o coeficiente verificado na cauda
inferior da distribuição. Isso indica que a relação entre a incerteza domodelo e
o nível de escolaridade dos pais é mais fortemente negativa no segundo grupo
do que no primeiro, de modo que o componente aleatório diminui menos com
o aumento marginal da escolaridade dos pais para os indivíduos mais educa-
dos na distribuição de escolaridade dos filhos.

Tabela 4: Regressão Intergeracional – Canadá

RQ_15 RQ_25 RQ_50 RQ_75 RQ_95

Intercepto −0,2847∗∗
(0,0103)

−0,1311∗∗
(0,0444)

−0,0464
(0,0391)

0,0043
(0,0289)

0,0703∗∗∗
(0,0193)

Educação do Pai 0,0264∗∗∗
(0,0022)

0,1248∗∗∗
(0,0332)

0,1759∗∗∗
(0,0289)

0,2002∗∗∗
(0,0237)

0,2558∗∗∗
(0,0111)

(Educação do Pai)2 0,0208∗∗∗
(0,0001)

−0,0053
(0,0053)

−0,0193∗∗∗
(0,0046)

−0,0257∗∗∗
(0,0039)

−0,0378∗∗∗
(0,0016)

Dummies de Coorte (Ref. C4)

C1 0,0135∗∗∗
(0,0084)

0,0113
(0,0284)

0,0117
(0,0257)

0,0149
(0,0199)

0,0235∗∗
(0,0108)

C2 0,0124∗∗∗
(0,0084)

0,0305
(0,0283)

0,0354∗∗
(0,0252)

0,0392∗∗
(0,0187)

0,0461∗∗∗
(0,0107)

C3 −0,0739∗∗∗
(0,0108)

−0,0179
(0,0301)

0,0131
(0,0267)

0,0287
(0,0192)

0,0469∗∗∗
(0,0115)

Heterocedasticidade

Intercepto −0,3209∗∗∗
(0,0187)

−2,3497∗∗∗
(0,0687)

−2,8103∗∗∗
(0,0675)

−0,4358∗∗∗
(0,0262)

0,4325∗∗∗
(0,0187)

Educação do Pai −0,1499∗∗∗
(0,0032)

−0,3596∗∗∗
(0,0256)

0,3092∗∗∗
(0,0251)

−0,0037
(0,0098)

−0,0446∗∗∗
(0,0069)

Fonte: Elaboração própria com base nas estimações.
Nota: ∗∗∗p < 0,01, ∗∗p < 0,0 e ∗p < 0,1

As estimativas para os dados do Brasil mostram que, assim como no Ca-



112 Annegues e Figueiredo Economia Aplicada, v.20, n.1

nadá, o impacto da escolaridade dos pais sobre a escolaridade dos filhos cresce
quando se passa de um quantil a outro, ou seja, o grau de persistência dos ní-
veis educacionais entre as gerações é maior na cauda superior da distribuição
de escolaridade. Em comparação com o resultado encontrado para a economia
canadense, a amplitude dos valores do coeficiente intergeracional é menor no
Brasil. Além disso, considerando o quantil 0,15, no Brasil o impacto da escola-
ridade dos pais foi maior, de modo que aqui a transmissão intergeracional de
educação na parte inferior da distribuição é mais forte em comparação com o
Canadá. Já quando analisamos os valores dos coeficientes no topo da distri-
buição, no Canadá a influência da educação dos pais sobre o sucesso dos in-
divíduos mais educados é maior. Os coeficientes negativos e estatisticamente
significantes do quadrado da educação dos pais mostram que existe um grau
de concavidade na transmissão intergeracional de educação no Brasil, o qual
aumenta entre os quantis.

Tabela 5: Regressão Intergeracional – Brasil

RQ_15 RQ_25 RQ_50 RQ_75 RQ_95

Intercepto 0,1082∗∗∗
(0,0097)

0,1190∗∗∗
(0,0096)

0,1294∗∗∗
(0,0074)

0,1365∗∗∗
(0,0071)

0,1612∗∗∗
(0,0073)

Educação do Pai 0,0905∗∗∗
(0,0022)

0,1107∗∗∗
(0,0021)

0,1307∗∗∗
(0,0016)

0,1457∗∗∗
(0,0015)

0,1920∗∗∗
(0,0016)

(Educação do Pai)2 −0,0024∗∗∗
(0,0001)

−0,0036∗∗∗
(0,0001)

−0,0049∗∗∗
(0,0000)

−0,0057∗∗∗
(0,0000)

−0,0082∗∗∗
(0,0000)

Dummies para Coortes (Ref. C3)

C1 0,0917∗∗∗
(0,0084)

0,0942∗∗∗
(0,0066)

0,0963∗∗∗
(0,0053)

0,0979∗∗∗
(0,0199)

0,1043∗∗
(0,0051)

C2 0,0740∗∗∗
(0,0084)

0,0774∗∗∗
(0,0068)

0,0802∗∗∗
(0,0054)

0,0820∗∗∗
(0,0049)

0,8897∗∗∗
(0,0048)

C4 −0,0885∗∗∗
(0,0108)

−0,0865∗∗∗
(0,0097)

−0,0845∗∗∗
(0,0081)

−0,0830∗∗∗
(0,0081)

0,0785∗∗∗
(0,0074)

Heterocedasticidade

Intercepto −1,6731∗∗∗
(0,0187)

−1,9868∗∗∗
(0,0180)

−1,8515∗∗∗
(0,0181)

−0,9404∗∗∗
(0,0132)

0,0997∗∗∗
(0,0094)

Educação do Pai −0,1499∗∗∗
(0,0032)

−0,0958∗∗∗
(0,0031)

0,0042
(0,0031)

0.0422∗∗∗
(0,0022)

0,0789∗∗∗
(0,0016)

Fonte: Elaboração própria com base nas estimações.
Nota: ∗∗∗p < 0,01, ∗∗p < 0,0 e ∗p < 0,1

Com respeito ao comportamento da heterocedasticidade, as estimativas in-
dicam que nos quantis inferiores a relação entre os resíduos da regressão inter-
geracional e a escolaridade dos pais é negativa e significante. Diferentemente
do caso canadense, essa relação se torna cada vez menos negativa conforme se
avança na distribuição de educação dos filhos e, a partir da mediana, a relação
se torna positiva, mostrando que para os indivíduos mais educados o compo-
nente de incerteza do modelo se torna crescente com a escolaridade dos pais.
Para os filhos localizados na cauda inferior da distribuição cujos pais possuem
alguns anos de estudo a mais, o seu sucesso socioeconômico estará menos li-
gado ao fator aleatório da regressão. Embora haja a redução da incerteza, o
aumento da escolaridade dos pais, especificamente para os filhos nos meno-
res quantis da variável “anos de estudo”, isso pode implicar em uma redução
das suas chances de ascensão social, e esse grupo tenderá a perpetuar o nível
de educação alcançado pela geração anterior.

Grosso modo, todos esses resultados evidenciam que ao estender a análise
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para diferentes quantis o padrão de transmissão de educação entre as gerações,
tanto no Canadá quanto no Brasil, apresentam características que tendem a
distanciar ambas as economias do objetivo de igualdade de oportunidades
qualificada, tal qual o postulado por Anderson et al. (2009), contrariando até
os resultados encontrados por esses mesmos autores para a economia cana-
dense. No Canadá, porém, essa tendência ocorre de forma muito mais branda
em comparação com o mostrado pelas estimativas para o Brasil. O coeficiente
da heterocedasticidade se torna mais negativo de um quantil a outro, ainda
que ocorra uma leve mudança nessa tendência para os quantis acima da medi-
ana. Enquanto isso, no Brasil o coeficiente se torna cada vez menos negativo,
chegando a ser positivo nos quantis superiores da distribuição.

4.3 Discussão dos Resultados

Este artigo se limita a verificar se os padrões de mobilidade intergeracional
do Brasil correspondem a um ambiente de igualdade de oportunidades quali-
ficada, comparando-o com o padrão existente em países como o Canadá. In-
vestigações acerca das origens desse resultado não foram realizadas empirica-
mente, sendo, portanto, objeto de estudo para pesquisas futuras. Dito isso, é
importante ter em mente que as considerações desta seção consistem apenas
em possíveis interpretações sugeridas pelos resultados encontrados, as quais
carecem de um rigor metodológico que validem de fato a sua ocorrência. Com
respeito especificamente à mobilidade qualificada, as limitações já discutidas,
como a ausência de uma literatura teórica e empírica, muito em razão desse
conceito ser extremamente recente, restringem ainda mais a discussão dos re-
sultados encontrados.

Segundo Ferreira & Veloso (2003), existem várias teorias econômicas que
podem ajudar a entender as diferenças de mobilidade social, como discrimi-
nação racial, diferenças entre políticas educacionais, restrições ao crédito, ou
até mesmo fatores não observados. Estes e outros fatores podem ajudar a en-
tender os resultados encontrados, em especial as diferenças observadas entre
o Canadá e o Brasil.

A existência de não linearidade na regressão intergeracional, comprovada
pelas nossas estimativas, podem ser explicadas pela existência de restrições
de crédito (Becker & Tomes 1979). Os pais com níveis socioeconômicos mais
baixos enfrentam restrições ao financiamento da educação dos seus filhos, de
tal forma que seus rendimentos caem abaixo do de outros filhos cujos pais não
enfrentam a mesma restrição, gerando algum grau de concavidade do modelo
intergeracional. Grawe (2004) argumenta que as restrições de crédito geram
maior persistência intergeracional entre as famílias localizadas nos quantis
mais altos da distribuição. Isso porque é nessa parcela onde se localizam os
indivíduos com maior habilidade, de modo que estes são os que enfrentam as
maiores perdas com as restrições. Dado que no Canadá a educação é financi-
ada pelo setor público, são poucas as famílias que se deparam com restrições
de crédito ao financiamento da educação dos seus filhos.

No Brasil, assim como no Canadá, a educação é fornecida pelo setor pú-
blico. Na década de 1990 (uma vez que nossa base de dados é de 1996), o
mercado de crédito educativo ainda era incipiente, de modo que seu impacto
sobre o alcance educacional ainda não era totalmente perceptível. Nessa época
as políticas educacionais no Brasil começaram a sofrer algumas mudanças no
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sentido da universalização do ensino, enquanto que no Canadá esse processo
já ocorria em estágio bem mais avançado.

Algo que também pode ajudar a compreender as diferenças entre os dois
países são questões ligadas ao funcionamento das suas instituições. Na me-
tade da década de 90, o Brasil vinha de um processo de estabilização monetá-
ria e de um processo de mudanças políticas e institucionais, iniciadas com a
constituição de 1988. Ali são definidas as relações econômicas e em especial
o papel do estado, como participante e regulador. Vários estudos procuram
mensurar o efeito do ambiente institucional sobre a mobilidade social. Car-
doso (2005), analisa essa relação no mercado de trabalho e parte do pressu-
posto de que a regulação excessiva pode constituir uma barreira à mobilidade
salarial. Comparando os dois países em termos de regulação, tanto o mercado
de trabalho quanto à economia do Canadá apresentam um grau de liberali-
zação muito superior ao do Brasil, a despeito do processo de liberalização da
economia brasileira e de redução da intervenção estatal ocorrido à época da
base de dados utilizada no presente estudo.

5 Considerações Finais

A transmissão intergeracional do status socioeconômico é identificada como
um dos fatores mais determinantes da desigualdade de oportunidades. Uma
política de fomento a uma maior mobilidade entre as gerações visa à redu-
ção da dependência do resultado econômico dos filhos com relação ao seu
background familiar. Anderson et al. (2009) mostram que o movimento em
direção à independência de resultados tem como consequência a anulação do
repasse de uma boa origem socioeconômica. A preservação da transferência
de um alto background produz o que se chama de uma política de mobilidade
qualificada.

Diante disso, o presente trabalho procurou mensurar a mobilidade inter-
geracional qualificada, utilizando informações sobre escolaridade de pais e
filhos, do Canadá e do Brasil. Em primeiro lugar, foram estimados modelos
de regressão intergeracional log-lineares, nos quais a educação dos filhos foi
modelada como uma função da educação dos pais. Além disso, foi feita uma
análise da heterocedasticidade dos resíduos da regressão como função da edu-
cação dos pais, na qual a existência de uma relação negativa caracteriza um
padrão de mobilidade qualificada, onde a incerteza gerada por um aumento
de mobilidade se reduz para as conexões benéficas entre pais e filhos. A iden-
tificação do parâmetro de transferência intergeracional e a análise da hetero-
cedasticidade foram feitas em cada quantil, pois assim é possível identificar
como o padrão de mobilidade se comporta em diferentes pontos da distribui-
ção. Ademais, o método de regressões quantílicas surge como solução aos
problemas de identificação existentes em modelos não lineares.

Em resumo, os resultados mostram que: no Canadá a incerteza do mo-
delo se torna cada vez mais negativamente relacionada com a escolaridade
dos pais entre a cauda inferior e a mediana da distribuição de escolaridade
dos filhos. No maior quantil, essa relação é menos negativa do que no resto da
distribuição, indicando que na cauda superior a transmissão intergeracional
de educação tende a se distanciar da igualdade de oportunidades qualificada.
Essa distância se mostrou ainda mais forte nos resultados para o Brasil, onde
o coeficiente de heterocedasticidade é cada vez menos negativo de um quantil
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a outro, chegando a ser positivo nos quantis superiores da distribuição. Em
outras palavras, para os mais educados o seu alcance educacional esteve mais
sujeito à incerteza do ambiente econômico e menos dependente do nível de
educação dos seus pais. A influência de fatores como políticas educacionais,
ambientes institucional e econômico nesses resultados, consiste nos próximos
passos de investigações empíricas futuras.
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1 Introducción

El problema del trabajo infantil a nivel mundial es sin duda un tema pre-
ocupante. De acuerdo con el informe de la Ofcina Internacional del Trabajo
(2013), casi un 11% del total de la población infantil se encontraba trabajando
en el año 2012, es decir, 168 millones de niños entre los 5 y los 17 años de edad.
En América Latina y el Caribe, según el mismo informe, el 9% de la población
infantil trabaja, es decir, 12.5 millones de niños.

Al analizar esta problemática, la mayoría de los trabajos en economía in-
vestigan la participación de diferentes características socioeconómicas sobre
las tasas de trabajo infantil y encuentran una relación estrecha entre pobreza
y trabajo infantil. Hogares más pobres están asociados con mayores niveles de
trabajo infantil (Basu & Van 1998, Ray 2000b).

Sin embargo, la posible relación entre trabajo infantil y afrodesendencia
no ha sido explorada ni en la literatura internacional ni en la colombiana, a
pesar de que existe evidencia de diferencias en términos de ingresos entre es-
tos grupos poblacionales (Gradín 2007, 2010). En otras palabras, el siguiente
tipo de preguntas no ha sido abordado: ¿existe alguna diferencia en la tasa
de trabajo infantil entre afrodescendientes y no afrodescendientes? Si existe
alguna diferencia ¿qué características socioeconómicas explican dicha diferen-
cia?

El objetivo de este documento es precisamente el de estudiar la diferencia
en la probabilidad de trabajo infantil entre dos grupos poblacionales: Afroco-
lombianos y No Afrocolombianos. En concreto, se realiza una descomposición
de la diferencia de la tasa de trabajo infantil entre los dos grupos propuestos
para saber si dicha diferencia obedece principalmente a las características so-
cioeconómicas de los grupos o a la estructura económica y social Colombiana.
La técnica de descomposición que se utiliza es la técnica de descomposición de
Yun (2003), ya que permite calcular los denominados efectos características y
coeficientes, asociados precisamente con las contribuciones de las caracterís-
ticas de los grupos y con factores culturales o estructurales respectivamente.
Adicionalmente esta técnica puede ser aplicada cuando la variable dependi-
ente es dicotómica como lo es en nuestro caso.

El trabajo continúa en la sección 2 con una revisión bibliográfica en torno
al tema del trabajo infantil. En la sección 3 se presenta en detalle la meto-
dología de descomposición de Yun, mientras que en la sección 4 se describen
los datos utilizados en el trabajo. Los resultados del trabajo se analizan en la
sección 5 y las conclusiones del trabajo se presentan en la sección 6.

2 Revisión Bibliográfica

Siguiendo a Myers (2001) se puede decir que el tema del trabajo infantil ha
sido abordado desde cuatro grandes perspectivas. La primera, aborda la pro-
blemática del trabajo infantil desde el funcionamiento del mercado laboral; la
segunda, desde la perspectiva del capital humano como factor de desarrollo
económico; la tercera, desde la perspectiva de la responsabilidad social y, la
cuarta, desde el punto de vista de la niñez.

Desde el funcionamiento del mercado laboral, se estudia la posibilidad
de que el trabajo infantil desplace al trabajo adulto. Para Marx (1999), ca-
racterísticas de los niños como el tamaño de su cuerpo, los hacen apropiados
para ciertos trabajos específicos, por ejemplo, en el sector agrícola. En ese
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mismo sentido Levy (1985) encuentra en Egipto una relación positiva entre
el incremento del número de niños en el hogar y la producción agrícola. Re-
cientemente trabajos como los de Swaminathan (1988), Admassie (2003) que
abordan el mismo problema encuentran relaciones similares en Etiopía e In-
dia, respectivamente.

Desde la segunda perspectiva, la del capital humano, se considera al tra-
bajo infantil como un producto del subdesarrollo, que tiende a desaparecer
a medida que los países reducen sus condiciones de pobreza y desigualdad.
Ray (2000a), Wahba (2000) analizan la relación entre pobreza y trabajo infan-
til y encuentran que la pobreza estimula la participación laboral de los niños
y reduce la posibilidad de que estudien.

Según Ndjanyou & Djiénouassi (2010), en Camerún, condiciones socioeco-
nómicas, demográficas y de localización geográfica del hogar juegan un papel
importante en la determinación del trabajo infantil. En términos del género
del jefe del hogar, cuando los hogares presentan una mujer como jefe de hogar
se incrementa el riesgo de trabajo infantil. Por el lado socioeconómico la infor-
malidad laboral así como los bajos niveles educativos del jefe de hogar hacen
más probable que un niño ingrese al mercado laboral.

Tharmmapornphilas (2008) muestra, para Thailandia, que el ingreso del
jefe de hogar es el determinante más importante del trabajo infantil. Mayores
niveles de ingresos del jefe de hogar disminuyen el riesgo de trabajo infantil.
Además, señala la importancia de la localización geográfica, ya que estar en la
zona rural (caracterizada por mayores niveles de pobreza) aumenta el riesgo
del trabajo infantil.

Zapata et al. (2011) también encuentran, para Bolivia, que salarios y ni-
veles educativos bajos del jefe de hogar aumentan la probabilidad de trabajo
infantil. Adicionalmente, que los varones tienen una mayor probabilidad de
ingresar al mercado laboral, mientras que las mujeres doblan la probabilidad
de trabajar en el hogar con respecto a la de los hombres. Finalmente, señalan
que los niños indígenas tienen menor probabilidad de asistir a la escuela con
respecto a otros grupos poblacionales de Bolivia. Ray (2001), Ersado (2002)
muestran que las características socioeconómicas de los hogares afectan de
manera simultánea la decisión entre asistencia escolar y trabajo infantil al in-
terior de los hogares. Un resultado importante en estos trabajos es que un
mayor nivel educativo del jefe de hogar disminuye el trabajo infantil e incre-
menta la educación del niño.

Desde el punto de vista de la responsabilidad social, el trabajo infantil es
considerado como el resultado de una combinación de factores, tales como
la discriminación cultural, la desigualdad de oportunidades y la concentra-
ción de poder. Emerson & Knabb (2006), por ejemplo, encuentran evidencia
empírica de que la persistencia intergeneracional del trabajo infantil no se
debe atribuir sólo a la pobreza económica sino a las diferencias en términos
de oportunidades, en la calidad de la educación, de acceso de los jefes de hogar
a trabajos con salarios altos, de acceso a la información y de discriminación.
Finalmente, cuando la problemática se analiza, desde los intereses propios
de la niñez, los derechos de los niños, su desarrollo y bienestar son los ejes
fundamentales del análisis.

O’Donnel et al. (2002), para Vietnam, encuentran que el trabajo infantil en
el sector agrícola tiene efectos negativos en la salud de los niños a largo plazo.
En ese mismo sentido, Kassouf et al. (2001) señalan que ingresar a trabajar
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en Brasil a temprana edad aumenta la probabilidad de reportar problemas de
salud en la etapa de la adultez.

2.1 Estudios Realizados en Colombia

En Colombia, trabajos como los de Bernal & Cárdenas (2006), Pedraza & Ri-
bero (2005) señalan que los factores que más influyen sobre la probabilidad
del trabajo infantil son los asociados con la pobreza, el nivel educativo de los
padres, las condiciones demográficas del niño (género y edad principalmente)
y la localización geográfica (zona rural).

El estudio de Pedraza & Ribero (2006) concluye que el trabajo infantil ti-
ene un efecto negativo sobre la salud y la educación de los niños. Tovar et al.
(2009), para el departamento del Valle del Cauca, muestran que existe un
trade-of entre trabajo infantil y asistencia escolar, es decir, los niños que tra-
bajan disminuyen su probabilidad de asistir a la escuela.

Por último, el trabajo de Ávila (2009), observa que efectivamente el trabajo
infantil responde a un razonamiento distinto si el trabajo es realizado fuera o
dentro del hogar. En el caso de trabajo fuera del hogar, se cumple la hipótesis
de que a menor riqueza mayor trabajo infantil; mientras en el caso del trabajo
en un negocio familiar, la relación es la opuesta, a mayor riqueza mayor tra-
bajo infantil, puesto que en este caso el trabajo infantil es visto como etapa de
formación para los niños.

Es importante destacar que, en general, los estudios sobre trabajo infantil
se preocupan por el efecto de las variables demográficas, geográficas y econó-
micas sobre el propio trabajo infantil. Sin embargo, la diferencia del efecto de
estas características sobre distintos grupos sociales no ha recibido suficiente
atención, y por lo tanto el presente trabajo es un aporte valioso en ese sentido.

En general, todos los estudios anteriores señalan la importancia o el efecto
de las variables demográficas, geográficas y económicas sobre el trabajo infan-
til. Sin embargo, la diferencia del efecto de estas características en diferentes
grupos sociales tampoco ha sido estudiada en Colombia.

3 Metodología

Diferentes técnicas de descomposición han sido propuestas a partir del tra-
bajo seminal de Oaxaca (1973), Blinder (1973)1. En este trabajo utilizamos la
técnica descomposición no lineal propuesta por Yun (2003) en atención a la ca-
racterística dicotómica de nuestra variable dependiente y, además, a que esta
técnica nos permite descomponer la diferencia en la probabilidad de trabajo
infantil entre Afrocolombianos y no Afrocolombianos en dos efectos, denomi-
nados características y coeficientes, que están asociados a las características
socioeconómicas de cada uno de los grupos y a la estructura social o cultu-
ral relevante (objetivo del presente trabajo). Técnicas de descomposición no
lineales como la de Fairlie (2005) se enfocan solamente en la denominada des-
composición detallada o de características y no permiten la descomposición
entre efecto características y coeficientes.

La técnica de descomposición de Yun está basada en la técnica de descom-
posición de Blinder y Oaxaca. La idea desarrollada por estos últimos es que

1Un análisis detallado de los diferentes métodos de descomposición en economía se encuentra
en: Fortin et al. (2011).
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la diferencia en términos de la variable dependiente entre diferentes grupos
puede ser explicada por la diferencia en sus características y por la diferencia
en los coeficientes estimados a través de mínimos cuadrados ordinarios para
cada una de las características en cada uno de los grupos.

El efecto características tiene que ver con la posibilidad de hacer análisis
contrafactual. De hecho, el efecto características corresponde a la medición
del desempeño que tendría uno de los grupos objeto de estudio (desempeño
en la variable dependiente), si se le otorgaran las características (variables in-
dependientes) del otro grupo. Así, el efecto características resulta importante,
por ejemplo, a la hora de tomar decisiones de política económica, ya que per-
mite identificar características puntuales sobre las que se deberían enfocar
dichas políticas.

Por otra parte, el efecto coeficientes o efecto no explicado está asociado
con elementos estructurales de una sociedad, tales como factores culturales
o estructuras de poder entre otros, los cuales hacen que diferentes grupos
sociales obtengan diferentes resultados. El análisis del efecto coeficientes está
asociado entonces con políticas de largo plazo que logren afectar la estructura
misma de la sociedad.

Esta descomposición en efecto características y en efecto coeficientes re-
sulta inmediata cuando la forma funcional que relaciona las variables es de
tipo lineal. En caso contrario, para funciones no lineales, surge el siguiente
interrogante: ¿cuáles son los pesos por los cuales se debe ponderar la contri-
bución de cada característica al efecto características y al efecto coeficientes?
Yun (2003) propone una descomposición para el caso de funciones no linea-
les, basada en la descomposición Oaxaca- Blinder, en la que primero evalúa el
valor de la función en los valores promedio de las características y, segundo, a
través de una expansión de Taylor de primer orden linealiza los efectos carac-
terísticas y coeficientes alrededor de la media de cada uno de los grupos.

Con esta técnica examinamos la contribución de diferentes características
socioeconómicas de los hogares a la diferencia en la probabilidad de trabajo
infantil entre Afrocolombianos y no Afrocolombianos. Denotamos con yi la
variable dependiente del i-ésimo individuo, trabajo infantil, y asumimos que
solo puede tomar dos valores así: yi = 1 si el i-ésimo niño trabaja y yi = 0
si el i-ésimo niño no trabaja. El grupo racial al cual pertenece el niño será
denotado con j = 0,1. Donde j = 0 denota el grupo de no Afrocolombianos
j = 1 el de Afrocolombianos.

Así, bajo un modelo probabilístico no lineal tipo Logit la probabilidad de
que un niño en el grupo j se encuentre trabajando está dada por:

pij = prob(y
j
i = 1) = F

(
X

j
i β̃

j
)
=

exp
(
x
j
i β̃

j
)

1+ exp
(
x
j
i β̃

j
) (1)

donde F simboliza la distribución de probabilidad acumulativa de una fun-

ción logística, X
j
i es un vector de características del hogar del niño i y tildeβ

es el vector asociado de coeficientes estimados.
En el marco del modelo Logit, la proporción de trabajo infantil en el grupo

j , es decir yj , es igual a la probabilidad predicha para ese grupo con población
N j .

Por lo tanto,
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Este tipo de relaciones no lineales se pueden descomponer así:

Y1 −Y0 =
[
F (X1β1)− F (X0β1) + F (X0β1)− F (X0β0)

]
(3)

La descomposición en la ecuación (3) es la suma del efecto características
F (X1β1)−F (X0β1) y del efecto coeficientes o diferencia no explicada F (X0β1)−
F (X0β0). El efecto características es la diferencia explicada por las caracterís-
ticas de cada grupo, mientras que el efecto coeficientes refleja la diferencia
debida al rendimiento diferente que pueden tener las mismas características
en cada uno de los diferentes grupos.

A partir de esta descomposición conjunta Yun establece la contribución
individual de cada variable a la diferencia de la siguiente manera:

Y1 −Y0 =
K∑

K=1

WK
∇X

[
F (X1β1)− F (X0β1)

]
+

K∑

K=1

WK
∇β

[
F (X0β1)− F (X0β0)

]
(4)

Donde WK
∇X y WK

∇β son las contribuciones individuales relativas de la ca-
racterística k al efecto características y al efecto coeficientes respectivamente
así:

WK
∇X =

(
x̄1k − x̄

0
k

)
β1k

(x̄1 − x̄0)β1
;WK
∇β =

(
β1k − β

0
k

)
x̄0k

(β1 − β0) x̄0
;

K∑

K=1

WK
∇X = 1;

K∑

K=1

WK
∇β = 1 (5)

Estos pesos fueron obtenidos por Yun utilizando dos estrategias: (i) el valor
medio de F, F (Xhβh), se aproxima a la función evaluada en el promedio de la
muestra de las variables, F

(
Xhβh

)
; y (ii) se utiliza la expansión de Taylor de

primer orden para linealizar los efectos asociados las características y a los
coeficientes entorno a la media.

Por último, es importante mencionar el problema de identificación pre-
sente en la descomposición detallada del efecto coeficientes; el cual se pre-
senta con variables categóricas o dummies, porque las contribuciones de estas
variables cambian cuando la variable cambia de grupo de referencia. Este pro-
blema requiere el cálculo previo de una regresión normalizada que corrija el
problema de identificación (Yun 2005).

4 Datos

Los datos utilizados provienen de la Encuesta de Calidad de Vida (ECV) del
2003, realizada por el Departamento Administrativo Nacional de Estadística
de Colombia (DANE) ya que son los únicos datos para los cuales se tiene en
forma simultánea información sobre trabajo infantil y la condición racial de
las personas. A continuación se describen los datos utilizados y se presentan
las principales estadísticas descriptivas obtenidas.
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La encuesta es de cobertura nacional y cuenta con un registro de 22.949
hogares seleccionados mediante diseños probabilísticos. Para este trabajo se
utilizaron solamente 21.744 hogares de la muestra (94,74%) que correspon-
den a hogares con niños entre 5-17 años.

Del total de niños un 12,9% se encontraban realizando un trabajo. Del
total de niños en la muestra 50,3% son hombres y 49,5% mujeres. Del total
de hombres un 11,9% trabajaban, mientras que de las mujeres lo hacían el
12,1La situación del trabajo infantil por regiones (departamentos) se resume
en la Tabla 1 en los anexos. Se destaca que la región Pacífica concentra el
porcentaje más alto de trabajo infantil, 21,0%, seguida de las regiones Central
y Oriental con 15,5%. Por otra parte, se observa que San Andrés y Providencia,
junto con Bogotá, presentan las tasas más bajas de trabajo infantil, 4,8% y
7,3% respectivamente.

Con respecto a los jefes de hogar encontramos que un 28,9% son mujeres
y un 71,1% son hombres con ingresos promedio mensuales de $235.500 y
$252.593 pesos colombianos, respectivamente (US$ 82 en el primer caso y
US$ 88 dólares en el segundo, a precios constantes de 2003).

Un análisis por condición étnico-racial permite ver que los hogares Afro-
colombianos presentan un mayor porcentaje de pobreza, 70,3%, comparado
con un 64,2% de los no Afrocolombianos, y que la región Pacífica, que es la
de mayor concentración de población Afrocolombiana, registra la proporción
más alta de hogares pobres, 79,6% (ver Tabla A.2. En relación a los niveles
educativos se observa que el 17,3% de los jefes de hogares Afrocolombianos
no tienen ningún nivel educativo, mientras que en los no Afrocolombianos el
mismo porcentaje es tan sólo de 10,4%.

En términos del mercado laboral, la diferencia entre los jefes de hogares
Afrocolombianos que tienen trabajo formal y los no Afrocolombianos es de
solamente el 1% en contra de los primeros. Finalmente, es importante señalar
que el 37,9% de los hogares Afrocolombianos se encontraban en la zona rural
mientras sólo un 28,7% de los no Afrocolombianos lo hacían. La descripción
de las variables usadas en el trabajo se presenta en la Tabla A.3.

5 Resultados

5.1 Efecto Características

La diferencia entre la probabilidad de que un niño Afrocolombiano se encuen-
tre trabajando, con respecto a un niño no Afrocolombiano, es de 3,2% (Tabla
A.4).

El resultado de la descomposición de Yun en efecto características y efecto
coeficientes de la diferencia en la tasa de trabajo infantil entre los dos grupos
aparece reportado en la Tabla 5 en los anexos del trabajo. Mirando la tabla se
observa que el efecto características explica el 91,6% de la diferencia mientras
que el efecto coeficientes explica el 8,4% restante. Este resultado se puede in-
terpretar de manera contrafactual así: si le otorgáramos al grupo de los niños
Afrocolombianos las características del grupo de niños no Afrocolombianos,
la diferencia en la tasa de trabajo infantil pasaría de 3,2% a 0,29% entre los
dos grupos.

La descomposición detallada del efecto características, que también se re-
porta en la Tabla A.5, señala la importancia principal de tres características
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para explicar el total de la diferencia: la condición urbano-rural, el nivel edu-
cativo del jefe de hogar y el tamaño del hogar.

La condición urbano-rural explica el 46% de la diferencia. Este resultado
evidencia la enorme disparidad entre el mundo rural y el urbano en Colom-
bia. Por ejemplo, en las zonas rurales la falta de oportunidades, no solo de
educación, sino en general de actividades recreativas y culturales aumentan
los incentivos para que los niños tengan que ir a trabajar. Adicionalmente, en
las regiones rurales el trabajo infantil puede ser asimilado como algo cultural-
mente aceptable a diferencia de las zonas urbanas.

La importancia de la característica urbano-rural implica, en términos de
política económica que políticas encaminadas a mejorar las condiciones y ex-
pectativas de vida en las zonas rurales deberían tener un impacto significativo
en la reducción de tasas de trabajo infantil, en general, y en la reducción de
la brecha de trabajo infantil entre Afrocolombianos y no Afrocolombianos, en
particular.

La segunda característica socioeconómica en importancia es el nivel edu-
cativo del jefe de hogar. Esta característica explica el 29,6% de la diferencia.
Jefes de hogar con mayor nivel educativo posiblemente prefieren que sus hijos
ingresen al sistema educativo y no al mercado laboral.

Por otra parte el tamaño de los hogares explica casi un 10% de la diferen-
cia. Hogares más grandes enfrentanmayores requerimientos económicos para
su supervivencia, lo cual los hace eventualmente más vulnerables al trabajo
infantil.

Además de la importancia en términos económicos de las tres variables so-
cioeconómicas apenas descritas también puede observarse, en la misma Tabla
A.2, que estas variables son estadísticamente significativas.

Las Tablas A.6 y A.7, reportan la descomposición también en efecto ca-
racterísticas y efecto coeficientes para cada uno de los dos grupos, Afroco-
lombianos y no Afrocolombianos respectivamente. Los resultados indican la
importancia de las mismas 3 características.

5.2 Efecto Coeficientes

Como se mencionó anteriormente el efecto coeficientes explica un 8,4% de
la diferencia en la tasa de trabajo infantil entre los dos grupos y está asociado
con características estructurales de la sociedad. Es decir, existen estructuras al
interior de la sociedad que pueden estar afectando, en este caso particular, la
tasa de trabajo infantil. Dada la importancia práctica que esto tiene, a pesar de
que el efecto no resulta estadísticamente significativo, ofrecemos una posible
explicación teórica para la interpretación de este resultado. En concreto, nos
ocupamos de una de las posibles estructuras sociales que pueden existir detrás
del efecto coeficientes, a saber, la de una posible discriminación laboral en
trabajos calificados en contra de la población afrocolombiana. Lo anterior, en
atención a evidencia reportada en trabajos previos sobre la posible existencia
de dicho fenómeno en Colombia.

De hecho, Tenjo &Herrera (2009) señalan que los Afrocolombianos presen-
tan dificultades de acceso a las ocupaciones mejor pagadas, lo cual podría ex-
plicarse por factores de discriminación en el mercado laboral. Portilla (2003)
señala que los Afro descendientes situados en la ciudad de Cali, tienen meno-
res probabilidades de encontrarse en empleos formales, pero consideran que
dicho efecto obedece a que presenta menor capital humano que la población
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blanca-mestiza, es decir la discriminación se podría presentar en el acceso a
la educación superior. Por último, el trabajo de Viáfara & Urrea (2006), señala
que las diferencias en el logro educativo son significativas entre Afrocolombi-
anos y no Afrocolombianos, en otras palabras, las personas Afrocolombianas
tienen menores probabilidades de alcanzar un nivel educativo alto. Adicional-
mente encuentran que los Afrocolombianos tienen menos probabilidades de
alcanzar un alto estatus socio ocupacional.

Por discriminación laboral entendemos aquella que ocurre cuando algu-
nos grupos sociales reciben trato diferencial, dependiendo de alguna caracte-
rística, e independiente de sus capacidades para desempeñar sus actividades
laborales. Este trato diferencial puede verse reflejado, por ejemplo, en dife-
rencias salariales: el grupo discriminado recibe un menor sueldo a pesar de
exhibir las mismas condiciones de capital humano y posición ocupacional2.
En economía, dos teorías basadas en los fallos de mercados competitivos plan-
tean explicaciones al fenómeno.

Modelo para Explicar el Efecto Coeficientes

A continuación se presenta un modelo teórico sencillo, con el ánimo de pro-
porcionar una estructura que permita interpretar los resultados obtenidos aso-
ciados al efecto coeficientes. Es importante aclarar que no se pretende obtener
del modelo una ecuación que posteriormente sea estimable a través de méto-
dos econométricos, sino que el modelo provee unmarco para la interpretación
de los resultados obtenidos.

En este modelo el jefe de hogar toma las decisiones sobre la asignación del
tiempo de sus hijos con el ánimo de maximizar el nivel de utilidad del hogar.
En particular, suponemos que solamente existen 2 periodos de tiempo, pre-
sente y futuro, que el jefe de hogar debe decidir en el presente, si sus hijos
van a estudiar o a trabajar3. Suponemos que independientemente de esta de-
cisión, los hijos en el segundo periodo, necesariamente tienen que trabajar. La
utilidad del hogar está representada en términos de consumo total y equivale
a la suma de los consumos en cada uno de los períodos C1 (consumo presente)
y C2 (consumo futuro).

2Para Becker (1971), no puede existir discriminación en mercados competitivos. En los mer-
cados competitivos la interacción entre oferta y demanda garantiza que los trabajadores sean re-
munerados según su productividad marginal. Trabajadores más competitivos reciben un mayor
salario con respecto a aquellos que no lo son. La productividad del trabajador es pues la única
característica relevante para determinar los salarios y no implica discriminación alguna. Por lo
tanto, la discriminación solo puede ocurrir en mercados no competitivos en los que es posible
que exista un gusto por la discriminación.De otra parte, la teoría de la discriminación estadística
planteada por Arrow & Kenneth (1972) se basa en la existencia de problemas de información.
En concreto, señala que la discriminación en el mercado laboral obedece a un problema de infor-
mación en el momento de contratar a un trabajador. Es decir, que los empleadores no pueden
identificar las variables necesarias que permiten dar cuenta de las potencialidades de los aspiran-
tes al trabajo, por lo tanto, la señal del grupo social al cual pertenece un individuo se convierte
en información suficiente para la realización de las valoraciones necesarias. Por otra parte, la dis-
criminación se presenta en la medida que algunos grupos específicos de la sociedad no reciben
las mismas dotaciones que el resto de individuos, por ejemplo, la calidad de la educación que es
determinante para efecto de la movilidad social u obtención de buenos salarios.

3El modelo supone que el trabajo y el estudio son mutuamente excluyentes. A pesar de que
los niños pueden trabajar y estudiar al tiempo, principalmente en las zonas rurales, el supuesto
captura la idea de que una educación de calidad, que es la que permite posterior acceso al trabajo
calificado, generalmente requiere dedicación exclusiva.
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Se supone que la utilidad del hogar aumenta con el nivel de consumo to-
tal. Los ingresos del hogar en cada periodo de tiempo pueden provenir de dos
fuentes, la remuneración al trabajo realizado por el jefe del hogar y la remu-
neración al trabajo realizado por el hijo del hogar y que denotamos con mt

j y

mt
h respectivamente para t = 1,2. Así, por ejemplo, si el jefe del hogar es el

único que trabaja en el presente, t = 1 , entonces el total de ingreso disponible
para consumo en el hogar será m1

j pero si el jefe del hogar decide que su hijo

trabaje entonces el ingreso total del hogar será m1
j +m1

h.

Asumimos por simplicidad que cada hogar tiene solamente un hijo, aun-
que el modelo podría ser generalizado para el caso de varios hijos, y que los
niveles de precios del consumo se mantienen constantes e iguales a 1.

Si el jefe del hogar decide que su hijo trabaje en el presente, aumentando
el ingreso y las posibilidades de consumo presente del hogar, entonces incurre
en un costo δ. Este valor representa el costo de oportunidad que implica traba-
jar en el presente y no acceder a trabajos conmayor remuneración en el futuro,
y que están destinados solamente a personas que decidieron estudiar en el pri-
mer periodo. La posible existencia de discriminación en el mercado laboral
para personas calificadas basada en la condición étnico-racial de las persona,
se modela a través de una función de costos δ(θi ) con i = n,b. En particular,
asumimos que es una función de la condición étnico-racial de las personas
así: δ(θb) ≥ δ(θn), donde θb y θn indican si la condición étnico-racial del in-
dividuo es afrodescendiente o no, respectivamente. El cumplimiento estricto
de la desigualdad anterior implica la existencia de discriminación laboral en
contra de la población afrodescendiente, mientras que la igualdad implicaría
que no hay discriminación.

Asumimos aquí, que los hogares no tienen acceso al mercado crediticio, y
por lo tanto no pueden pedir dinero prestado, así que su consumo depende
exclusivamente de los ingresos generados por su trabajo.

Dado lo anterior, podemos derivar la restricción presupuestaria que en-
frenta el jefe del hogar de la siguiente manera: si el jefe del hogar decide que
su hijo trabaje en t = 1 entonces C1 > m1

j , es decir, el nivel de consumo pre-
sente del hogar es mayor a la remuneración obtenida por el jefe del hogar en
dicho periodo. De hecho, la diferencia entre consumo e ingresos será igual al
salario devengado por el hijo, es decir, m1

h = (C1 −m
1
j . Dado que el hijo no va

a poder acceder a trabajos calificados en el futuro, esta decisión implica un
costo de oportunidad dado por δ(C1 −m

1
j ). Por otra parte, si el jefe de hogar

decide que su hijo estudie en t = 1; entonces, sus posibilidades de consumo en
t = 1 serán C1 < m1

j asumiendo que parte del ingreso m1
j debe destinarse a cu-

brir los costos de educación. Esta decisión, sin embargo, implica un aumento
en el consumo en el periodo t = 2 de δ(m1

j − C1), ya que el hijo podría acce-
der (si no hay discriminación) a trabajos calificados con mayor remuneración.
Podemos escribir entonces la restricción presupuestaria como:

c2 = 2m2
j + δ ·

(
m1

j − c1
)

La restricción presupuestaria se representa en el gráfico 1.
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Figura 1: Restricción Presupuestaria

Estática comparativa

Asumimos que el jefe de hogar tiene unas preferencias por el consumo, que
pueden ser representadas a través de una función de utilidad estrictamente
cóncava, es decir, que está dispuesto a sustituir consumo presente por con-
sumo futuro. Así, si el jefe de hogar elige un nivel de consumo tal que C1 > m1

j ,
entonces, dado que el nivel de consumo óptimo excede el ingreso del jefe del
hogar, decimos que existen incentivos para que el niño trabaje en el período 1.
Si el jefe de hogar elige un nivel de consumo tal que C1 < m1

j , entonces, dado
que el nivel de ingreso del jefe del hogar excede el nivel de consumo óptimo,
decimos que existen incentivos para que el niño estudie en el período 1; au-
mentando así las posibilidades de consumo del hogar en el periodo 2. Estas
dos posibilidades se representan en los Gráficos 2 y 3 respectivamente.

Nótese que un aumento en la discriminación laboral, es decir un aumento
de δ hace que el jefe del hogar de un hijo afrodescendiente tenga mayores
incentivos para que su hijo trabaje en t = 1 en vez de estudiar. Dado una
dotación inicial en la sociedad, los hogares tomarán la decisión más racional.
El punto A representa una elección cuando no existe discriminación en el
mercado laboral. Es decir, los hogares envían los niños al sistema educativo
para aumentar en consumo futuro (C2). El incremento de genera δ un cambio
en la restricción presupuestaria, como se muestra en el Gráfico 4. Ahora, el
punto B; en donde aumenta el consumo presente y disminuye el consumo
futuro, resulta ser la elección óptima del jefe del hogar.

De lo anterior, se puede concluir, que bajo discriminación en el mercado
laboral, crece el trabajo infantil. Es decir, la discriminación aumenta el costo
de oportunidad δ de estudiar en el primer período.

6 Conclusiones

Encontramos una brecha en la probabilidad de trabajo infantil entre Afroco-
lombianos y No Afrocolombianos de 3,2%, con una probabilidad más alta de
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Figura 2: Posibilidad Consumo Uno
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Figura 3: Posibilidad Consumo dos
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Figura 4: Estática Comparativa
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trabajo infantil para el primero de los grupos.
Al descomponer esta brecha en efecto características y efecto coeficientes

se observa que el efecto características la define casi en su totalidad al expli-
car el 91,6% de la misma. Lo anterior quiere decir que si le otorgáramos al
grupo de los niños Afrocolombianos las características del grupo de niños no
Afrocolombianos la diferencia de la tasa de trabajo infantil pasaría de 3,2% a
0,29%. Dentro de las características socioeconómicas utilizadas en el estudio,
la ubicación geográfica del hogar, así como el nivel educativo del jefe de hogar
resultan ser las principales características que explican la brecha. Lo hacen en
46% y 29,6% respectivamente.

En cuanto al efecto coeficientes, y en atención a la posible discriminación
laboral en contra de la población Afrocolombiana, el modelo teórico presen-
tado muestra cómo dicha posible discriminación podría ser una de las razones
por las cuales hogares Afrocolombianos que logran anticipar dicho comporta-
miento prefieren que sus hijos se inserten rápidamente en el mercado laboral
y no vayan a estudiar.

La posible presencia de discriminación que señala el trabajo, puede ser en-
tendida desde el marco de la discriminación estadística, es decir, la existencia
de asimetrías en la información en el mercado laboral. Esta discriminación
puede generar, por un lado, procesos de autoselección de los afrocolombianos
en trabajos de baja remuneración y, por otro lado, que los empleadores supon-
gan que los afrocolombianos no presentan la competencia para ejercer cargos
de alta remuneración; lo cual influye en la decisión de los jefes de hogares
Afrocolombianos.

En términos de política económica, los resultados del trabajo sugieren la
necesidad de políticas encaminadas a la mejora de las condiciones de calidad
de vida en las zonas rurales. Mejoras en la calidad y en las expectativas de
vida en las zonas rurales del país están asociadas con reducciones en la tasa
de trabajo infantil.

Finalmente, es importante recordar que este estudio no pretende analizar
la posible relación de causalidad entre raza y trabajo infantil. Aquí nos hemos
limitado a una descomposición de la diferencia en tasas de trabajo infantil
entre dos grupos, Afrocolombianos y no Afrocolombianos, para estudiar qué
características socioeconómicas están más asociadas a dicha diferencia. Inves-
tigaciones futuras con énfasis en el efecto causal de raza sobre trabajo infantil
requieren de más y mejor información.
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Apêndice A Anexos

Tabela A.1: Tasa de Trabajo Infantil Según la Región de Ori-
gen

Región Trabaja (%) No Trabaja (%)

Atlántico 8,9 91,1
Oriental 15,5 84,6
Central 15,6 84,5
Pacífica 21 79
Bogotá 7,3 92,7
Antioquia 14,6 85,4
Valle del Cauca 11,3 88,7
San Andrés y Providencia 4,8 95,2
Orinoquía y Amazonía 13 87
Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.

Tabela A.2: Porcentaje de Hogares Pobres Según Región

Región Pobre (%) No Pobre (%)

Atlántico 71,1 28,9
Oriental 64,9 35,1
Central 76,2 23,8
Pacífica 79,6 20,4
Bogotá 41,5 58,5
Antioquia 68,1 31,9
Valle del Cauca 53,8 46,2
San Andrés y Providencia 29,8 70,2
Orinoquía y Amazonía 54,6 45,4
Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.
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Tabela A.4: Tasa de trabajo Infantil y la Diferen-
cia por Condición Étnico-Racial

Condición Étnico-Racial Trabajo Infantil (%)

No Afrocolombiano 11,8
Afrocolombiano 15,0
Diferencia 3,2
Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.

Tabela A.5: Raza: descomposición Efecto-características y Efecto-coeficientes

Coef. P > |z| Coef. P > |z|

Afrocolombiano 0,149660 0,000 0,149660 0,000
No Afrocolombianos 0,117546 0,000 0,117546 0,000
Diferencia 0,032215 0,000 0,032215 0,000
Efecto-características 0,029497 0,000 0,029497 0,000
Efecto-coeficientes 0,002718 0,869 0,002718 0,869

Efecto-características Efecto-coeficientes
Variables 91,6% 8,4%

Demográficas 3,1% −33,5%

Tamaño del Hogar 0,00317
9,8%

0,000 −0,00003
−0,1%

0,984

Edad del Jefe del Hogar 0,000708
2,2%

0,348 0,001348
4,2%

0,732

Género del Jefe del Hogar −0,000034
−0,1%

0,857 −0,000114
−0,4%

0,741

Edad del niño −0,002865
−8,9%

0,203 −0,011986
−37,2%

0,681

Género del niño 0,000002
0,0%

0,931 0,000000
0,0%

0,939

Educación, Actividad y Pobreza 36,7% −9,8%

Nivel educativo del Jefe 0,009534
29,6%

0,000 −0,002774
−8,6%

0,683

Pobreza 0,000039
0,1%

0,952 −0,000317
−1,0%

0,692

Condición Laboral 0,002245
7,0%

0,000 −0,000065
−0,2%

0,917

Geográficas 51,8% 51,7%

Urbano vs Rural 0,014822
46,0%

0,000 0,000167
0,5%

0,693

Valle vs Resto de Regiones 0,001874
5,8%

0,038 0,000565
1,8%

0,699

Constante 0,015920
49,4%

0,685

Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.
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Tabela A.6: Afrocolombianos: descomposición Efecto-características y Efecto-
coeficientes

Coef. P > |z| Coef. P > |z|

Afrocolombiano 0,1496599 0,000 0,1496599 0,000
No Afrocolombianos 0,1175455 0,000 0,1175455 0,000
Diferencia 0,0321144 0,000 0,0321144 0,000
Efecto-características 0,0318682 0,000 0,0318682 0,000
Efecto-coeficientes 0,0002462 0,976 0,0002462 0,976

Efecto-características Efecto-coeficientes
Variables 99,2% 0,8%

Demográficas 2,5% −3,2%

Tamaño del Hogar 0,00334
10,4%

0,000 0,00001
0,0%

0,978

Edad del Jefe del Hogar 0,00067
2,1%

0,351 0,00015
0,5%

0,976

Género del Jefe del Hogar −0,00006
−0,2%

0,765 −0,00003
−0,1%

0,976

Edad del niño −0,00314
−9,8%

0,186 −0,00114
−3,5%

0,976

Género del niño 0,00000
0,0%

0,883 −0,00002
−0,1%

0,976

Educación, Actividad y Pobreza 39,6% 0,6%

Nivel educativo del Jefe 0,00974
30,3%

0,000 0,00031
1,0%

0,976

Pobreza 0,00076
2,4%

0,250 −0,00012
−0,4%

0,976

Condición Laboral 0,00222
6,9%

0,000 0,00001
0,0%

0,977

Geográficas 57,1% 3,4%

Urbano vs Rural 0,01638
51,0%

0,000 0,00010
0,3%

0,976

Valle vs Resto de Regiones 0,00196
6,1%

0,052 −0,00003
−0,1%

0,976

Constante 0,00101
3,1%

0,976

Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.
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Tabela A.7: No Afrocolombianos: descomposición Efecto-características y
Efecto-coeficientes

Coef. P > |z| Coef. P > |z|

Afrocolombiano 0,14966 0,000 0,14966 0,000
No Afrocolombianos 0,11755 0,000 0,11755 0,000
Diferencia 0,03211 0,000 0,03211 0,000
Efecto-características 0,02010 0,000 0,02010 0,000
Efecto-coeficientes 0,01201 0,145 0,01201 0,145

Efecto-características Efecto-coeficientes
Variables 62,6% 37,4%

Demográficas 11,1% −111,6%

Tamaño del Hogar 0,00438
13,6%

0,099 0,00040
1,2%

0,917

Edad del Jefe del Hogar 0,00065
2,0%

0,367 0,00499
15,5%

0,463

Género del Jefe del Hogar 0,00024
0,7%

0,699 −0,00120
−3,7%

0,639

Edad del niño −0,00173
−5,4%

0,196 −0,03924
−122,2%

0,059

Género del niño 0,00004
0,1%

0,751 −0,00081
−2,5%

0,628

Educación, Actividad y Pobreza 8,0% 29,3%

Nivel educativo del Jefe 0,00264
8,2%

0,295 0,01242
38,7%

0,108

Pobreza −0,00241
−7,5%

0,306 −0,00333
−10,4%

0,272

Condición Laboral 0,00235
7,3%

0,095 0,00031
1,0%

0,798

Geográficas 43,4% 119,8%

Urbano vs Rural 0,01475
45,9%

0,000 0,00431
13,4%

0,263

Valle vs Resto de Regiones −0,00080
−2,5%

0,739 −0,00036
−1,1%

0,352

Constante 0,03452
107,5%

0,113

Fuente: ECV 2003. Cálculos Propios.
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1 Introdução

É consenso entre os economistas que a imobilidade espacial que caracteriza
as residências e edificações em geral impõe condicionantes adicionais para o
entendimento da valoração dos mesmos nas economias de mercado. Primeiro,
diferentemente dos bens tradebles, a oferta de residências e edificações é res-
trita às condições locais de produção. Isso implica que diferenciais espaciais
de valores desses bens ou ativos persistem mesmo sobre condições de livre
mercado. Como mostrou Roback (1982, 1988), tal fato, por sua vez, condi-
ciona o valor dos salários reais das localidades e, assim, é fundamental para
entender a arbitragem espacial dos trabalhadores e firmas entre localidades al-
ternativas. Em segundo lugar, o caráter de imobilidade também implica que
o consumo destes bens ou ativos, ou dos serviços derivados dos mesmos, não
pode ser dissociado da influência do ambiente natural ou social em que os
mesmos estão localizados. Isso significa que a valoração e os preços dos mes-
mos, diferentemente daqueles bens em que a dimensão espacial é irrelevante
para seu consumo, tendem a refletir não apenas as características intrínsecas
destes, mas também as condições do ambiente natural e social de sua localiza-
ção no espaço (Rosen 1974).

Hoje, embora não haja dúvidas que as especificações de um imóvel, tais
como metragem quadrada, número de quartos e área de lazer, alteram seu
preço, há um consenso de que fatores exógenos como a sua localização, a qua-
lidade da vizinhança e a facilidade de acesso ao centro, modificam as decisões
de moradia dos agentes econômicos (Sheppard 1999). O desafio, porém, per-
siste quando se procura precificar empiricamente tais amenidades urbanas.
Apesar de o mercado se encarregar da determinação dos preços de equilíbrio
dos aspectos ambientais que transpassam as fronteiras físicas de um imóvel, a
inexistência das conhecidas curvas de oferta e demanda impossibilitam o co-
nhecimento direto de tais valores. A precificação dos imóveis exige, pois, uma
estratégia que permita a revelação da influência do ambiente nesse contexto
de ausência de informação via mercado.

Nessas circunstâncias, o modelo de preços hedônicos desenvolvido por
Court (1939) é particularmente importante na valoração das amenidades. O
termo hedônico, cunhado pelo próprio autor, se referia à mensuração da im-
portância relativa dos componentes automotivos, de tal forma que alterações
de preços devido amudanças na especificação do veículo poderiam ser calcula-
das dividindo o seu valor final pelo referido índice hedônico. Posteriormente
expandido e consolidado por Rosen (1974), o modelo é amplamente utilizado
para mensurar o quanto o mercado valoriza determinada característica de um
bem. No caso imobiliário, essa metodologia é capaz de estimar como e em
que dimensão a alteração do espaço urbano impacta no valor das moradias,
oferecendo, assim, ferramentas para que possam ser desenhadas políticas pú-
blicas que visem o aumento do bem-estar dos indivíduos. Talvez a descoberta
mais instigante no trabalho de preços hedônicos durante as últimas décadas
tenha sido o crescente interesse e aplicação de técnicas de econometria espa-
cial (Wihelmsson 2002).

De fato, estimações dos valores dos atributos locais a partir de regressões
baseadas no modelo de preços hedônicos tem sido largamente levadas a cabo
para diversas localidades em diferentes países1, inclusive para algumas cida-

1Dubin & Sung (1990), Can (1992), Benson et al. (1998), Kim et al. (2003), Cohen & Coughlin
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des brasileiras (Hermann & Haddad 2005, Dantas et al. 2007, Pontes et al.
2011), com os resultados, em geral, confirmando a importância dos atributos
locais para precificação dos imóveis.

Ao menos três dificuldades, porém, persistem nessas investigações empíri-
cas. Primeiro, regularmente, há dificuldades na obtenção de dados para todas
as localidades dos mercados urbanos em análise, o que restringe a análise
dos resultados a poucas vizinhanças e impede a incorporação adequada dos
efeitos de contágio (spillovers) entre as vizinhanças. Uma fragilidade adicio-
nal deriva da necessidade de escolha das características ambientais a serem
precificadas pelo pesquisador, o que, em geral, tende a ser condicionada pela
disponibilidade de informação. Finalmente, a quase totalidade dos trabalhos
empíricos não apresentam uma análise adequada dos spillovers espaciais as-
sociados à dependência espacial no preço dos imóveis vizinhos, para o efeito
das variáveis ambientais sobre o valor dos imóveis. Como mostraram recen-
temente Lesage & Pace (2009), quando da presença de dependência espacial
na variável dependente (preço do imóvel, por exemplo), a influência das va-
riáveis explicativas sobre o valor dos imóveis pode diferir significativamente
do valor dos coeficientes estimados nas regressões.

Ciente dessas dificuldades, o objetivo do presente estudo é estimar o preço
implícito das amenidades e desamenidades urbanas da cidade do Recife, Bra-
sil, informação decisiva para uma melhor compreensão do mercado de habita-
ção e da configuração espacial da cidade. Na verdade, a despeito das caracte-
rísticas bastante diferenciadas de seus bairros, muito pouco se conhece sobre
a importância das amenidades da cidade para valoração dos imóveis no caso
do Recife. Situada entre as mais importantes capitais do Nordeste e sendo a
sexta maior cidade do Brasil, a cidade é particularmente interessante de ser
estudada pois, além de sua configuração claramente monocêntrica, ela possui
duas fortes características naturais – o Rio Capibaribe e a Praia de Boa Via-
gem. Além de vizinhanças com caraterísticas naturais bem diferenciadas, a
cidade também apresenta marcadas diferenciações espaciais com respeito às
características sociais. Nesse sentido, note-se que Recife é a quinta colocada
no ranking de óbito por armas de fogo e está entre as 50 cidades mais violen-
tas do país (Waiselfiz 2013). Como mostraram recentemente Menezes et al.
(2012), tal situação quanto à violência apresenta padrões espaciais bastante
diferenciados.

Certamente, tais características da cidade motivaram Dantas et al. (2007)
em seu pioneiro estudo sobre o valor das amenidades na cidade do Recife. À
luz das restrições apontadas acima, contudo, o referido trabalho apresenta al-
gumas limitações. Primeiro, utiliza uma amostra de vendas de imóveis com
menos de 250 observações obtidas de um banco público (Caixa Econômica
Federal) por serem financiadas pelo mesmo; em segundo lugar, o trabalho
considera um número reduzido de variáveis ambientais; por fim, o trabalho
deixa de considerar a influência da dependência ou spillovers espaciais na in-
terpretação dos resultados encontrados.

No presente trabalho, as dificuldades e limitações acima são substantiva-
mente minimizadas a partir da utilização de uma base de dados obtida junto à
Prefeitura da Cidade do Recife (PCR), derivada do Imposto sobre Transações
de Bens Imóveis (ITBI), com 9.683 transações imobiliárias residenciais reali-
zadas no ano de 2012, cobrindo cerca de 90% dos bairros da cidade. Além

(2008), Fuhrer (2012).
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disso, com a consideração de nove distintas características ambientais espe-
cificamente associada à cada observação, por meio de georreferenciamento e
cálculo de distâncias, o trabalho procurou incluir um conjunto abrangente de
amenidades naturais e sociais presentes na cidade. Ao considerar a dependên-
cia espacial e medir os efeitos diretos e indiretos das variáveis, a pesquisa é
também pioneira no Brasil na mensuração adequada das influências das ame-
nidades urbanas sobre o valor dos imóveis da cidade do Recife em situação em
que a dependência espacial se faz presente por meio da variável dependente.

Este artigo está dividido em mais cinco seções, além dessa introdução. A
Seção 2 apresenta uma breve revisão dos estudos disponíveis na literatura
internacional e nacional sobre a influência das amenidades sobre os valores
dos imóveis. Na Seção 3 é apresentada a metodologia utilizada na pesquisa e,
na Seção 4, é apresentada e discutida a base de dados utilizada na pesquisa. A
Seção 5 apresenta e discute os resultados da pesquisa. Finalmente, na Seção 6,
são apresentadas as conclusões da investigação.

2 Valor das amenidades urbanas: as evidências disponíveis

A precificação de amenidades não é novidade na literatura de Economia Ur-
bana. Roback (1982, 1988), buscando suporte para sua teoria de salários com-
pensatórios e a partir da proposta de preços hedônicos de Rosen (1974), certa-
mente figura como uma das pioneiras a explorar empiricamente a importân-
cia das características locais sobre os valores dos imóveis das cidades ameri-
canas. Após suas investigações iniciais, um grande número de pesquisadores,
em diferentes contextos, buscaram evidências empíricas para a influência de
diferentes tipos de características locais sobre os valores das residências.

Dubin & Sung (1990), Can (1992) e Basu & Thibodeau (1998) são alguns
dos artigos seminais que buscaram compreender como os indivíduos atribuem
valor às características ambientais. Além desses, outros artigos mais recentes
vem tratando do mesmo tema. Benson et al. (1998) precificaram os vários
tipos de vista existentes em Bellinghan, Washington – oceano, lago e monta-
nha. O trabalho de campo realizado pelos autores permitiu a classificação da
qualidade das vistas, sendo um diferencial em relação a outros estudos pre-
viamente realizados. Como esperado, os valores dos imóveis aumentam em
8% por uma vista pobre para o oceano a até 58% por uma vista completa para
o mar, enquanto propriedades à beira de lagos são valorizadas em mais de
125%.

Seguindo essa linha, Luttik (2000) identificou quais fatores ambientais são
atrativos à moradia em oito cidades dos Países Baixos. Com dados de mais de
três mil transações de venda e um extenso trabalho de identificação local via
mapas e visita às residências, o autor construiu um indicador de localidade.
Para tanto, regrediu o preço do imóvel sobre suas características intrínsecas
ambientais e posteriormente calculou a razão entre o preço estimado e o preço
real de venda. Em um segundo estágio, o autor utilizou esses indicadores
como variáveis explicativas do valor do imóvel. Os resultados mostram que a
maior valorização se deu na presença de água nas redondezas do imóvel, mas
que espaços abertos e paisagens agradáveis também exercem efeitos positivos
no preço da residência.

No caminho oposto, visando precificar desamenidades, Kim et al. (2003)
mediram os benefícios de se morar em áreas menos poluídas em Seul. Por
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meio de uma abordagem espacial de preços hedônicos, os autores mostraram
que quanto maior a concentração de dióxido de enxofre no ar, menor o preço
dos imóveis. Mais tarde, Cohen e Coughlin (2008) utilizaram vários modelos
espaciais de preços hedônicos para examinar o impacto do barulho advindo
do aeroporto de Atlanta, o segundo maior do mundo em movimentação, no
preço das residências. Os resultados mostraram que o valor das residências
que são mais afetadas pelo barulho cai em mais de 20% quando comparados
àquelas que enfrentam níveis normais de distúrbios sonoros.

Uyar & Brown (2007) também estudam a influência das características
locais sobre o valor de certas características das residências e, a partir des-
tas, sobre o valor das residências. Diferentemente dos dois trabalhos citados
acima, o trabalho desses dois autores empregam um Modelo Linear Hierár-
quico para apreender os efeitos das características das localidades em dois
níveis com justaposição (características da vizinhança e zonas escolares) sobre
o valor dos imóveis, a partir do valor de suas características. Os resultados,
obtidos a partir de informações de uma cidade média do Centro-Oeste ameri-
cano, confirmam a importância das características da afluência da vizinhança
e das diferentes qualidades das zonas escolares para o valor das residências.

Em um estudo aplicado ao mercado imobiliário da cidade chinesa de Shen-
zhen, Xu (2008) procura apreender a importância das características das loca-
lidades das residências a partir dos seus efeitos sobre a influência das caracte-
rísticas intrínsecas ou estruturais dos imóveis, o que é levado a efeito conside-
rando diretamente as coordenadas de localização das residências em interação
com tais atributos estruturais. Seus resultados mostram a presença de hetero-
geneidades espaciais no valor das características intrínsecas das residências,
ou seja, que o valor de mercado atribuído a tais características varia de forma
significativa de acordo com a localização do imóvel no espaço urbano.

Recentemente, Fuhrer (2012) aplicou dois modelos diferentes de preços
hedônicos para o Cantão de Zurich a fim de precificar atributos ambientais.
O autor concluiu que a distância e visibilidade para algumas amenidades tais
como lago, parques e montanhas são importantes para determinar o valor
dos aluguéis. As desamenidades também possuem efeito significante no valor
mensal pago pelos moradores, pois os indivíduos estão dispostos a pagar pela
redução no barulho advindo de estradas e trilhos de trem. Mais importante,
ele destaca que melhoras em determinadas características ambientais podem
aumentar o espaço habitado por pessoa e o espraiamento urbano, elevando
assim o tempo gasto com commuting2.

No Brasil, alguns estudos foram conduzidos aplicando a metodologia de
preços hedônicos na valoração de amenidades e desamenidades urbanas. Ape-
sar de tecer análises intraurbanas não relacionadas com a abordagem hedô-
nica, o trabalho de Macedo & Simões (1998) é um dos primeiros trabalhos a
tratar de amenidades incorporando a questão espacial. Com dados das unida-
des espaciais de Belo Horizonte, os autores procuram explicar, dentre outras
coisas, qual a importância da vizinhança na determinação das características
da moradia e de serviços urbanos de cada unidade de planejamento (UP). A
importante contribuição dos autores vem com a utilização de outro critério
de vizinhança além da contiguidade geográfica, estabelecendo que apenas re-
giões cujo acesso estivesse a até 60 minutos umas das outras seriam positiva-
mente ponderadas na estimação dos modelos. Os resultados gerais encontra-

2Tempo gasto com o deslocamento da residência para o trabalho.
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dos mostram que a matriz de acessibilidade se aplica melhor ao modelo de
serviços, enquanto a matriz de contiguidade se aplica melhor ao modelo de
habitação.

Hermann & Haddad (2005) realizam testes para dois tipos de configura-
ções da cidade de São Paulo, monocêntrica e duocêntrica, utilizando em um
primeiro momento variáveis explicativas puras e depois fatores capazes de
condensar os aspectos ambientais, para diminuir o problema de multicolinea-
ridade. Por meio de dados da Pesquisa de Orçamentos Familiares (POF) cole-
tada pela FIPE para o ano de 1999, os autores concluíram que a proximidade
às estações de trem, a presença de áreas verdes e o zoneamento urbano estrita-
mente residencial valorizam o imóvel, enquanto a criminalidade reduz o seu
valor. Já Teixeira e Serra (2006) estimaram o quanto o mercado valoriza resi-
dir em locais considerados mais seguros na cidade de Curitiba, coletando os
valores de locação dos imóveis por meio de um jornal eletrônico. Quatro mo-
delos foram estimados por meio do método de mínimos quadrados ordinários
(OLS, em inglês) e os autores concluíram que, em geral, o impacto da taxa de
roubos e furtos na desvalorização do imóvel é maior do que a de homicídios.
A mesma análise foi feita por Pontes et al. (2011) para a cidade de Belo Hori-
zonte. Utilizando dados do ITBI de 2004, eles concluíram que uma redução
nas taxas de homicídio tem um impacto menor que uma redução na mesma
magnitude nas taxas de roubos a transeuntes na valoração imobiliária.

Para a cidade do Recife, Dantas et al. (2007) utilizaram dados concedi-
dos pela Caixa Econômica Federal (CEF) para apartamentos vendidos entre
os anos de 2000 e 2002, afim de valorar alguns atributos da cidade. A partir
de um modelo OLS, eles concluíram que os imóveis se desvalorizam entre 6%
e 8% à medida que se distanciam do parque da Jaqueira e da praia, respecti-
vamente. Os autores encontraram ainda evidências de dependência espacial
no preço dos imóveis e, após a estimação de um modelo SAR por máxima ve-
rossimilhança, perceberam uma redução dos preços implícitos de certas ame-
nidades.

Como já adiantado, a presente pesquisa se diferencia do trabalho de Dan-
tas et al. (2007) em três decisivos aspectos. Primeiro, emprega-se dados do
ITBI para o universo de vendas formais imobiliárias ocorridas em Recife em
2012, isto é, mais de nove mil transações, em contraste às menos de 250 obser-
vações do trabalho anterior. Segundo, a investigação aqui conduzida abrange
um conjunto de amenidades maior e que tradicionalmente são considerados
na literatura. Finalmente, além de empregar novas ferramentas de georrefe-
renciamento com respeito a tais amenidades e aos imóveis, a partir do desen-
volvimento da econometria espacial, o trabalho emprega novas medidas para
mensurar a relevância das variáveis sobre o valor dos imóveis, o que permite
a obtenção de medidas mais precisas desse efeitos e influências.

3 Estratégia Econométrica

A metodologia utilizada neste artigo se baseia na modelagem desenvolvida
por Rosen (1974), conhecida como regressão hedônica, a partir da qual po-
dem ser estimados os preços implícitos de determinados atributos por meio
de características observáveis. Por ser uma função conjunta que determina o
equilíbrio de mercado, tal abordagem não é capaz de identificar individual-
mente as preferências do consumidor nem a tecnologia de produção do pro-
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dutor. Assim, para a avaliação de imóveis, podemos considerar que a função
hedônica assume a forma P = F(H,A, N ), em que P , o valor de mercado da
moradia, é função de H , que designa o conjunto de características estruturais
do imóvel, de A, que representa as amenidades ambientais e de N , que carac-
teriza a vizinhança na qual o imóvel está situado.

Há dois problemas tradicionais associados à estimação do modelo de pre-
ços hedônicos: a escolha da forma funcional e a heteroscedasticidade do com-
ponente estocástico, este último causando distorção na variância dos estima-
dores e perda de confiabilidade nos testes de hipóteses usuais. Para contornar
essas dificuldades, foram empregadas duas estratégias. A primeira delas foi
seguir o teste da transformação de Box-Cox3 e utilizar a especificação semi-log,
pois, além de permitir que os coeficientes estimados sejam interpretados como
variações percentuais aproximadas, ela causa a redução da variância quando
comparada com a especificação linear (Follain & Malpezzi 1980). Além disso,
segundo Cropper et al. (1998), caso algum atributo importante tenha sido omi-
tido na definição da função hedônica, essa especificação apresenta resultados
mais precisos. A segunda técnica foi a utilização do estimador HC0 sugerido
por White (1980) para obter resultados robustos à heteroscedasticidade.

Após a estimação por OLS da função de preços hedônicos, é preciso saber
se há algum tipo de dependência espacial no objeto de estudo, isto é, se o valor
de um imóvel está correlacionado com o de outras propriedades da região. A
desconsideração de efeitos espaciais na análise pode levar à perda de eficiência
nas estimações e a resultados viesados. A fim de detectar a presença de clusters
no arranjo espacial de uma dada variável, é preciso calcular o índice de Moran
(Moran 1950). Sendo confirmada a presença de efeitos espaciais, é preciso
modelar essa dependência.

Lesage (1999) discorre sobre os métodos de modelagem de dependência
espacial, conhecidos na literatura como Spatial Autoregressive Models. O mo-
delo mais simples, chamado de Spatial Autoregressive LagModel (SAR), insere o
termo de defasagem espacial na variável dependente, isto é, y = ρW1y+Xβ+ε,
em que ρ é o coeficiente que captura as interações espaciais, W1 é a matriz de
pesos espaciais escolhida e X é o vetor contendo as variáveis explanatórias da
função hedônica. O ρ tem por objetivo mensurar esses spillovers espaciais e
sua não significância implica a volta ao modelo OLS. É plausível também ad-
mitir que a dependência espacial está presente tanto na variável dependente
quanto no termo de erro, isto é, o valor de um imóvel estaria relacionado não
só com o valor do imóvel vizinho, mas também com as características do vi-
zinho que não são captadas pelo modelo especificado. A esse modelo dá-se
o nome de Spatial Mixed Regressive Autoregressive Complete (SAC), cuja forma
funcional é dada por y = ρW1y +Xβ + ε, ε = ρW2ε + µ. Quando a matriz W1
é igual à matriz W2, o modelo recebe o nome de Spatial Autoregressive Moving
Average Model (SARMA). Por simplicidade, os dois modelos serão denomina-
dos de SAC.

A endogeneidade gerada pelo termo defasado espacial faz com que os mo-
delos SAR e SAC não possam ser estimados via OLS, uma vez que seus esti-
madores seriam viesados. Para contornar esse problema, esses modelos são
comumente estimados por máxima verossimilhança (ML), que faz uso de mé-

3Apesar do valor de λ quemaximiza a verossimilhança domodelo escolhido ser 0,22, utilizou-
se sem perda de generalidade λ=0, dadas as dificuldades de interpretação advindas com esse tipo
de transformação da variável dependente.
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todos iterativos para maximização da função, pois seus parâmetros não pos-
suem forma fechada. Entretanto, devido à não normalidade dos resíduos4 e
ao grande número de observações da base de dados utilizada, esse trabalho
aplica as técnicas de variável instrumental e método dos momentos para esti-
mação dos modelos, sugeridas por Kelejian e Prucha (1998; 1999) e denomina-
das respectivamente de Spatial Two-Stages Least Squares (STSLS) e Generalized
Spatial Two-Stages Least Squares (GSTSLS). Além da conveniência computaci-
onal, em ambos os casos não é necessária a hipótese de normalidade dos re-
síduos e é possível permitir versões robustas das estimações, ao contrário do
estimador de ML. Apesar de não estimar o coeficiente de correlação espacial
nos resíduos, as estimativas dos parâmetros são consistentes, não viesadas e
assintoticamente normais mesmo na presença de erros autocorrelacionados
espacialmente (Tyszler 2006).

Para avaliar a autocorrelação espacial nos modelos definidos acima, é pre-
ciso criar uma medida capaz de mensurar o vínculo existente entre duas ou
mais observações afim de construir a matriz de pesos espaciais, W . Como já
explicitado previamente, a unidade de estudo nesse trabalho é a mais parti-
cionada possível – o imóvel per se – de modo que não cabe a aplicação das
tradicionais matrizes queen e rook na sua forma estrita. Devido à falta de
fundamentação teórica, optou-se também por não trabalhar com a matriz de
k-vizinhos mais próximos (Anselin 2002). Por conseguinte, nesse estudo foi
utilizada a matriz de distância, que considera vizinhos apenas as observações
situadas dentro de um raio pré-definido. Seguindo a literatura recente acerca
do tema que está propondo raios para ponderação de vizinhos cada vez meno-
res (Campbell et al. 2009, Gerardi et al. 2012), optou-se por trabalhar com a
matriz onde considera vizinhas todas as todas as propriedades situadas dentro
de um raio de 1,5 km (1 milha) do imóvel. É importante frisar que Recife tem
barreiras físicas muito marcantes, como o Rio Capibaribe, o que faz com que
bairros geograficamente vizinhos estejam desconectados, criando em alguns
casos grandes disparidades socioeconômicas.

Diferente de ummodelo clássico de regressão linear no qual os coeficientes
são interpretado como derivadas parciais em relação à variável dependente,
os estimadores dos modelos SAR e SAC possuem uma interpretação mais ela-
borada devido a presença dos spillovers espaciais. Sendo assim, é preciso
desmembrá-los em impactos diretos, indiretos e totais (as derivadas podem
ser encontradas em Lesage & Pace (2009). O impacto direto é uma medida
sintética que captura a média dos efeitos da observação i sobre ela mesma (de-
rivada parcial de yi em relação a xi ) e é dada pelo traço da diagonal principal
de Sr (W ), ou seja, M(r)direto = n−1tr(Sr (W )), em que Sr (W ) = (In−ρW )−1Inβr e
n é o número de observações. Essa medida deve ser interpretada de forma si-
milar aos coeficientes de um modelo OLS, uma vez que representa a resposta
média da variável dependente em relação às independentes. Já o impacto to-
tal mede o efeito médio de todas as observações j incorporadas na matriz de
vizinhança sobre a observação i, incluído seu próprio efeito (derivadas parci-
ais de yi em relação a xj ∀ i, j). É dado por M(r)total = n−1i ′nSr (W )in, em que
in é um vetor coluna unitário. Por fim, impacto indireto mensura a influência
média das observações vizinhas sobre a observação i (derivadas parciais de
yi em relação a xj ∀ i , j). Matematicamente é dada pela diferença entre os
efeitos total e direto, isto éM(r)indireto =M(r)total −M(r)direto .

4Estatística do teste de Jarque-Bera = 21989,8; df = 2; P-valor < 2,2e-16.
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Uma crítica recorrente à utilização dos modelos espaciais é a da volatili-
dade dos resultados em relação à escolha damatriz de ponderação. Entretanto,
tal parecer é muitas vezes baseado em interpretações errôneas dos resultados
obtidos nas estimações dos modelos SAR e SAC. Modelos diferindo apenas na
matriz de peso espacial podem apresentar valores diferentes de ρ e β, mas,
para grandes amostras, eles devem reportar medidas de impacto semelhantes
caso não haja má especificação do modelo (LeSage e Pace, 2014). Desse modo,
este artigo se preocupa em explorar os efeitos médios totais das variáveis am-
bientais sobre o valor dos imóveis da cidade, que são reproduzidos na Seção
5.

4 Dados e Análise Descritiva

Um problema comum na definição da função de preços é a escolha das variá-
veis explicativas que devem compô-la. Sirmans et al. (2005) fazem um extenso
apanhado bibliográfico com os principais trabalhos internacionais acerca do
tema, listando os atributos que são recorrentes na literatura. Idade, metragem
quadrada, tamanho do lote e presença de vaga de garagem são as característi-
cas físicas do imóvel mais citadas nos trabalhos, assim como vista para o mar,
distância ao centro e criminalidade são as mais frequentemente usadas para
captar o efeito do meio ambiente e da vizinhança. Assim, para a elaboração
desse trabalho foram utilizados três conjuntos de dados: o ITBI, shapefiles re-
presentativos das amenidades da cidade e a base de Crimes Violentos Letais e
Intencionais (CVLI).

A base de dados do ITBI, fornecida pela PCR, contém 9.683 transações
imobiliárias residenciais realizadas no ano de 2012 em Recife e abrange cerca
de 90%5 dos bairros da cidade. O ITBI é o imposto sobre a transmissão de bens
imóveis ou de direitos reais sobre imóveis, por ato oneroso entre vivos. Trata-
se de um tributo atribuído aos municípios pela Constituição da República (art.
156, II) e seu pagamento é condição indispensável para o registro no cartório
de um imóvel adquirido. Em Recife, o imposto consiste em uma alíquota de
2% no valor de mercado da propriedade, avaliada pelos auditores da Secreta-
ria de Finanças a pedido do contribuinte com base em critérios técnicos esta-
belecidos nas normas da ABNT. Não havendo a fiscalização, a referência para
o cálculo do imposto é o maior valor entre o declarado pelo contribuinte e o
de imóveis com características estruturais semelhantes que tenham sido nego-
ciados nos últimos de 3 meses na mesma localização. Durante o registro em
cartório são colhidas informações detalhadas sobre características estruturais
de cada imóvel.

Ainda pouco utilizados na literatura, o uso desses dados traz algumas van-
tagens à pesquisa. Por se tratar do universo de transações registradas em cartó-
rio, a quantidade e diversidade de informações disponíveis costuma ser bem
maior que a conseguida por outras fontes, abrangendo quase toda a cidade.
Além disso, os preços contidos nesse conjunto de dados tendem a ser mais
próximos dos valores de fato transacionados, uma vez que a subavaliação é
economicamente desestimulada devido à cobrança de um imposto sobre o ga-
nho com valorização em caso de venda futura do imóvel, e a sobreavaliação

5Os bairros que não apresentaram nenhuma ocorrência de venda de imóveis nesse período se
localizam em regiões centrais ou periféricas da cidade, onde predominam a atividade comercial
e o mercado informal, respectivamente.
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traz prejuízos ao comprador, pois será pago um valor mais alto de Imposto
Predial e Territorial Urbano (IPTU). Isso mostra que os valores dos imóveis
registrados na base do ITBI são tão bons ou ainda mais próximos do valor de
mercado que aqueles do IPTU, já que são mais atuais e sujeitos a maior fiscali-
zação dos agentes envolvidos e são melhores que aqueles de oferta (anúncios
no jornal, por exemplo) uma vez que também refletem o lado da demanda.
Uma limitação na utilização dessa base de dados é sua abrangência restrita
ao mercado formal, que acaba por não representar de maneira adequada a
população de mais baixa renda (Aguiar & Simões 2012). De toda forma, a
literatura brasileira sobre o tema costuma trabalhar com uma subamostra do
mercado formal, a exemplo de Dantas et al. (2007), que utilizaram imóveis fi-
nanciados pela CEF e Teixeira & Serra (2006), que coletaram dados de imóveis
anunciados.

Para elaboração desse trabalho foi fundamental o georreferenciamento de
cada um dos imóveis contidos na base de dados, procedimento este que con-
sistiu em localizar no espaço todos esses pontos por meio de sua latitude e
longitude. Toda transação de venda da base de dados do ITBI contém o en-
dereço do imóvel e a ele foi atribuído um par de coordenadas geográficas no
sistema geodésico GWS84, que posteriormente foi projetado para sistema de
projeção utilizado pela Prefeitura da Cidade do Recife. A Figura 1 apresenta
a distribuição espacial dos 9.683 imóveis vendidos em Recife no ano de 2012,
entre apartamentos e casas, com os primeiros mais concentrados nas proximi-
dades do rio e da praia e os segundos ligeiramente mais bem distribuídos pela
cidade. A área destacada em vermelho indica a localização do central business
district (CBD) da cidade. É possível notar que há uma forte aglomeração das
vendas na Zona Sul da cidade, especialmente no bairro de Boa Viagem, que
concentra a maior parte das transações, com 2.324 imóveis comercializados.
Na Zona Oeste, destaca-se o bairro da Madalena, com 566 imóveis vendidos.
Os bairros da Zona Norte que margeiam o Rio Capibaribe representam juntos
20,5% das vendas do período em questão.

Desse modo, foram retirados da base de dados do ITBI, além do valor
dos imóveis, as seguintes características estruturais dos mesmos: área cons-
truída (areaconst), tipo de imóvel (apt) – 1 indica que é um apartamento, 0
que é uma casa – andar em que ele se situa (andar), quantidade de pavimen-
tos (pavimentos) e de unidades (unidades) no edifício, padrão de construção
(padrao) e idade (idade).

Para construção das variáveis relativas ao ambiente e à vizinhança foi pre-
ciso também localizar no mapa os atributos físicos da cidade. Esse método
residiu em delimitar espacialmente a área do Rio Capibaribe, da orla de Bra-
sília Teimosa, Pina e Boa Viagem (aqui denominada genericamente de “Praia
de Boa Viagem”), das praças e parques escolhidos e das ZEIS, por meio da
manipulação dos shapefiles fornecidos pela PCR no software ArcGIS 10.2. No
caso das estações de metrô e integrações de ônibus da cidade, foi necessário
mapeá-las manualmente, pois não foi disponibilizado pelo Governo do Estado
o shapefile do sistema de transporte público da cidade. Tendo feito isso, foi
possível calcular a distância euclidiana de cada imóvel para todas as amenida-
des urbanas supracitadas e adicioná-las com variáveis explicativas no modelo
hedônico.

Assim, para captar o efeito do ambiente na formação de preços dos imó-
veis foram escolhidos os seguintes atributos: imóvel possui vista para o mar
(vistamar), imóvel está localizado a beira-rio (beirario), distância à praia
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Figura 1: Distribuição espacial dos imóveis vendi-
dos em 2012

(dist_praia), distância ao Rio Capibaribe (dist_rio) e distância ao parque ou
praça mais próximo (dist_parq).

Definiu-se que possuem vista para o mar aqueles imóveis cuja varanda
ou janela da sala são contemplados com uma vista desobstruída para o oce-
ano. Analogamente, estão à beira-rio aqueles em que não há qualquer tipo de
construção entre o imóvel e o Rio Capibaribe. Enquanto a primeira variável
tenta assimilar primordialmente a beleza do cenário, a segunda busca captar
as vantagens da plena e definitiva circulação de ar. Essas duas variáveis fo-
ram construídas a partir de um extenso trabalho manual. Para vista ao mar,
foi necessário fazer um trabalho de campo que constituiu em realizar uma vi-
sita a todos os imóveis da base que se encontravam no quarteirão contíguo à
praia, incluídas as ruas paralelas e transversais à avenida localizada a beira-
mar. Tal pesquisa precisou ser feita devido à existência de apartamentos cuja
varanda encontra-se virada para outros locais que não o calçadão. Isso acon-
tece quando o prédio possui mais que um apartamento por andar, sendo mais
frequente quando existem mais de dois imóveis por pavimento.

Para a variável beirario foram selecionadas a priori, via Google Maps, to-
das as ruas da cidade que estavam nos arrabaldes do Rio Capibaribe. Depois,
no software ArcGis 10.2, foram sobrepostos os shapefiles de lotes e logradou-
ros do Recife nas imagens de satélite fornecidas pelo Google (2012) e assim,
rua por rua, foram sendo identificados os números dos lotes que estavam nas
proximidades do rio e não tinham outras propriedades à sua frente. Por fim,
tendo anotado todos os endereços de imóveis que poderiam ser classificados
como estando à beira-rio, foi possível identificar na base do ITBI quais deles
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haviam sido transacionados naquele ano. Devido ao longo e sinuoso percurso
que o Rio Capibaribe faz pela cidade, com avanços, recuos e longas trajetórias
curvas (ver Figura 4, a seguir), a diferenciação de margens (leste e oeste) na
criação da dummy para beira-rio se fez pouco relevante, uma vez que, a de-
pender do local, a importância das margens se inverte – por exemplo, Poço da
Panela e Madalena, dois bairros nobres bastante conhecidos na cidade, estão
situados em margens opostas do rio.

Por fim, os parques considerados tiveram como critério de seleção aspectos
que vão além do conforto proporcionado pela arborização e beleza arquitetô-
nica. Prezou-se por selecionar aqueles que são frequentados primordialmente
com a finalidade de exercer atividades de lazer, tais como caminhadas, prática
de atividades esportivas e recreação infantil. Por essa razão, das praças e par-
ques do Recife foram escolhidos apenas a Praça de Casa Forte, o Parque da
Jaqueira e o Parque Dona Lindu.

Caracterizando a vizinhança e a localização, foram incluídas na base de da-
dos variáveis que medem distância ao centro de negócios (dist_centro), distân-
cia à ZEISmais próxima (dist_zeis), distância à estação demetrô ou integração
de ônibus mais próxima (dist_metro) e número de homicídios ocorridos den-
tro de um raio de 1,5 km do imóvel (crime_15). Optou-se ainda por inserir a
variável de distância ao centro ao quadrado (dist_centro2) para tentar captu-
rar um efeito cada vez mais comum nos grandes centros urbanos de configu-
ração monocêntrica. Se por um lado a proximidade ao centro implica menor
tempo gasto com deslocamento ao trabalho, residir nos subúrbios pode signi-
ficar uma vizinhança mais silenciosa e segura. Sendo assim, é possível que
o distanciamento do centro provoque uma queda no preço das construções
que já se encontram um pouco mais afastadas do mesmo, e quando considera-
das apenas aquelas edificações instaladas nos arredores do CBD, seja menos
dispendiosa a compra de uma casa ou apartamento um pouco mais perto do
centro (McDonald & McMillen 2010).

Além dos aspectos históricos, evidências empíricas corroboram com a es-
colha do Marco Zero (Praça Rio Branco) como epicentro comercial. A Região
Político-Administrativa (RPA) 1, onde fica localizado o Marco Zero, figura
como a região economicamente mais importante do Recife tanto em função
da presença do centro administrativo municipal e estadual, representados
respectivamente pela PCR e pelo Palácio do Governo, quanto por causa da
concentração de empresas dos setores de saúde, bancário e de tecnologia.

A Tabela 1 apresenta a razão entre o número de residentes e o número de
empresas para cada RPA da cidade. As bases são da Empresa Municipal de
Informática (EMPREL) para o ano de 2013 e do CENSO 2010, obtidos com a
Secretaria de Finanças da Cidade do Recife e com o IBGE, respectivamente.
Os dados mostram que a RPA 1 possui a menor quantidade de residentes por
empresa instalada na região, seguida da RPA 6, cuja razão é quase cinco vezes
maior. Além disso, dados da PCR para o ano de 2009 mostram que a RPA 1
concentra 43,26% da arrecadação do ISS (Imposto Sobre Serviços de Qualquer
Natureza) da cidade do Recife, mesmo cobrando uma taxa inferior a das outras
cinco regiões (2% em contraste aos 5% das outras RPAs). Em conjunto, as
evidências sugerem que a formação de renda é maior na RPA 1 do que nas
outras RPAs, o que justifica a classificação da região como centro comercial.

As Zonas Especiais de Interesse Social (ZEIS) são comunidades que ganha-
ram certa notoriedade no contexto urbano e por isso foram reconhecidas pela
Prefeitura como tanto. Apesar de toda ZEIS ser composta por uma ou mais
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Tabela 1: Razão entre o número de empresas e o número de residentes por
RPA

População residente Número de empresas Nº de empresas/1000 hab

RPA 1 78,114 25,337 324,35
RPA 2 221,234 6,188 27,97
RPA 3 312,909 13,264 42,38
RPA 4 278,947 11,322 40,58
RPA 5 263,778 9,426 35,73
RPA 6 382,650 24,865 64,98

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos dados da EMPREL para 2013 e do CENSO
2010 (PCR/IBGE).

área pobre, nem todas as áreas pobres se beneficiam do respaldo legal de ga-
rantia de permanência dos moradores no local, uma vez que é preciso cumprir
alguns critérios se classificar como ZEIS, tais como população com renda fami-
liar média igual ou inferior a 3 salários mínimos, carência ou ausência de servi-
ços de infraestrutura básica, densidade não inferior a 30 residências/hectare,
entre outros.

O MetroRec possui 39,5 km de extensão e liga os municípios da Região
Metropolitana do Recife até a capital. De todo o complexo ferroviário, Recife
conta com 18 estações de metrô, sendo 6 na linha Sul e 9 na linha Centro, que
se conectam nas estações Joana Bezerra e Estação Central do Recife, esta úl-
tima sendo o terminal e localizada no centro da cidade. Dessas 17 estações, 7
delas fazem integração com o Sistema Estrutural Integrado (SEI), permitindo
ao usuário a troca de linha sem pagar nova tarifa. Afora esses Terminais de In-
tegração que possibilitam a conexão com o metrô/ônibus, mais dois terminais
foram considerados, a saber o da Macaxeira e o da Caxangá, exclusivos para li-
gação entre ônibus, abrangendo assim a totalidade de terminais de integração
do SEI na cidade. É importante frisar que toda malha de transporte urbano
da cidade é de superfície, inclusive os trilhos do metrô, o que pode trazer um
incômodo aos moradores da região devido ao barulho gerado pelo constante
fluxo de trens e passageiros.

Finalmente, o banco de dados do CVLI, disponibilizado pela Secretaria de
Defesa Social de Pernambuco e já georreferenciado, contém informações a ní-
vel individual acerca do número de homicídios ocorrido na cidade do Recife
entre julho de 2008 e agosto de 2010 e abarca todo tipo de morte – homicídio,
latrocínio, lesões corporais seguidas de mortes – com as mais diversas motiva-
ções – passional, reação a assalto, vingança, drogas, bala perdida, entre outras.
Durante o período em questão ocorreram 1.657 crimes distribuídos de forma
não homogênea por todos os 94 bairros da cidade. Aqui, o procedimento para
construção da variável relativa à criminalidade foi um pouco diferente, uma
vez que não foi computada a distância ao crimemais próximo, e sim o número
de homicídios ocorridos dentro de um raio predeterminado. Utilizando nova-
mente o software ArcGis 10.2, criou-se um buffer de 1,5km para cada imóvel
georreferenciado e em seguida, sobrepondo o shapefile oriundo da base de da-
dos do CVLI sobre esses buffers, contou-se quantas ocorrências de homicídio
pertenciam à interseção entre eles.

Além dos aspectos urbanos que dão respaldo à escolha de algumas das
amenidades consideradas na precificação imobiliária, foi elaborado um mapa
de quantis para os resíduos de um modelo OLS preliminar (Figura 2), visando
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identificar as possíveis características geográficas capazes de influir no valor
dos imóveis. Nele, o preço do imóvel foi regredido apenas sobre suas carac-
terísticas intrínsecas e os resíduos mostram se o mercado está sub ou super
avaliando a propriedade. A motivação por trás disso é perceber se essa dife-
rença entre preço estimado e preço real pode ser associada às características
ambientais.

Para facilitar a análise, foram inseridas nessa figura a localização de algu-
mas amenidades: os parques supracitados (em verde), as estações de metrô
e/ou integrações de ônibus (em laranja), o Rio Capibaribe e a Praia de Boa
Viagem (ambos em azul) e o centro de negócios (em vermelho). As áreas mais
claras domapa representam os bairros com resíduos positivos, ou seja, aqueles
locais cujo valor médio das propriedades, dadas as suas características estrutu-
rais, ultrapassam o esperado. Nas Figuras 3 e 4 estão apresentados o mapa de
quantis para o número de homicídios ocorridos na cidade entre 2008 e 2010
(por bairro) e a distribuição das ZEIS da cidade do Recife.

A partir da comparação das informações apresentadas a partir das Figuras
2, 3 e 4, pode-se perceber que os bairros situados mais próximos ao centro
expandido (RPA 1) estão nos quantis mais elevados, havendo dois “clusters”
de resíduos positivos: um na zona sul, puxado pelo Pina, e outro na zona
noroeste, indo do Parnamirim até a Madalena/Graças. A praia e a criminali-
dade emolduram o primeiro conglomerado de bairros enquanto no segundo
grupo fica clara a presença do rio e de praças, bem como da baixa violência.
Essas evidências visuais já dão indícios de que a localização em relação à praia
importa, bem como em relação ao Rio Capibaribe.

É possível perceber, ainda, que não há estações de metrô ou integrações de
ônibus localizadas em bairros com resíduos positivos, sugerindo que esse fator
de acessibilidade pode ser considerado uma desamenidades para o recifense
ou não apresenta relevância para o mesmo. Além disso, grande parte dos bair-
ros mais violentos se encontram na zona Sul e Oeste da cidade, enquanto os
bairros contíguos à margem leste do Rio Capibaribe formam uma espécie de
“corredor seguro”, tendo ocorrido em cada um deles no máximo três homi-
cídios durante dois anos. Vale notar ainda que nesse corredor, do bairro do
Poço da Panela até as Graças, não há cadastro de nenhuma das várias ZEIS da
cidade. Enquanto isso, a região que possui resíduos mais negativos da zona
norte se encontra bem distante ao rio e está tomado pela presença de ZEIS,
como pode ser observado na Figura 4.

A Tabela 2 apresenta as estatísticas descritivas das variáveis que foram
utilizadas no modelo empírico, cada uma com 9.683 observações correspon-
dentes a quantidade total de imóveis residenciais transacionados na cidade
em 2012. Foram retiradas da base todas as vendas que não fossem de casas ou
apartamentos, tais como salas comerciais, galpões, terrenos, entre outras. As
unidades de medida das variáveis estruturais são: área construída (areaconst)
em metros quadrados; idade (idade) em anos e padrão de construção (padrao)
é uma variável categórica que assume valores 1, 2 e 3, significando baixo, mé-
dio e alto padrão. Para as variáveis ambientais, todas as distâncias são do
tipo euclidianas e estão apresentadas em quilômetros, enquanto a variável de
criminalidade (crime_15) conta o número absoluto de assassinatos ocorridos
dentro do raio de 1,5km do imóvel. As três variáveis dummy – apt, vistamar e
beirario – representam a proporção de imóveis vendidos que são apartamen-
tos, que possuem vista para o mar e estão à beira-rio, respectivamente.

Os imóveis vendidos em 2012 têm, em média, uma área construída de 130
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Figura 2: Mapa de quantis para os resíduos
do modelo OLS
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Figura 3: Mapa de quantis para o número
de homicídios por bairro



158 Seabra, Silveira-Neto e Menezes Economia Aplicada, v.20, n.1

Legenda

ZEIS

Figura 4: Localização das Zonas Especiais
de Interesse Social

Tabela 2: Estatísticas descritivas das variáveis estruturais ambientais.

Variável Média Desvio P. Mínimo Máximo

Estruturais

Andar 7,132 7,023 0 39
Areaconst (m2) 130,319 80,204 13,4 1333,960
Pavimentos 15,345 10,653 1 51
Unidades 53,282 50,423 1 465
Idade (anos) 14,208 16,458 0 73
Apartamento/casa (apartamento=1) 0,892 0,310 0 1
Padrão (baixo=1, médio=2, alto=3) 2,186 0,755 1 3

Ambientais

V istamar (sim=1) 0,051 0,220 0 1
Beirario (sim=1) 0,013 0,117 0 1
Dist_centro (km) 6,087 2,115 0,834 15,190
Dist_praia (km) 4,061 2,822 0,035 16,466
Dist_rio (km) 2,345 1,847 0,010 9,407
Dist_parq (km) 2,494 1,826 0,001 10,653
Dist_metro (km) 2,155 1,305 0,032 8,030
Dist_zeis (km) 0,450 0,286 0 5,604
Crime_15 (homicídios) 61,377 24,835 4 152

Total de observações: 9683

Fonte: Elaborado pelos autores com base nos shapefiles das amenidades, dados do ITBI e do
CVLI (PCR/SDS-PE).
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m2 e foram erguidos há cerca de 14 anos. Os edifícios da cidade, que abarcam
a maior parcela de vendas (apenas 11% dos imóveis residenciais vendidos em
2012 foram casas) possuem em torno de 15 pavimentos e 53 apartamentos no
total, que estão localizados, em média, no sétimo andar. Quanto às ameni-
dades, 5% das propriedades vendidas em 2012 têm vista para o mar e apenas
1% está localizada na margem do Rio Capibaribe. Emmédia, os apartamentos
estão a 6 km de distância do CBD, a 4 km da praia, a 2,3 km do Rio Capiba-
ribe, 2,4 km da praça ou parque mais próximo, a 2,15 km da estação de metrô
ou ponto de integração de ônibus mais próximo e a 500 metros da ZEIS mais
próxima. Finalmente, dentro de um raio de 1,5 km de cada propriedade ocor-
reram cerca de 61 homicídios.

A Tabela 3 apresenta a matriz de correlação para as variáveis ambientais
definidas anteriormente. É possível inferir que há uma forte correlação entre
distanciamento do Rio Capibaribe e do CBD, na verdade, uma característica
associada ao desenvolvimento urbano e à história da cidade, indicando que
quanto mais longes os imóveis vendidos estão do rio, mais longe eles estão
do centro comercial. Por outro lado, o afastamento dos imóveis do rio indica
uma aproximação da praia, como comprova o coeficiente negativo de correla-
ção entre as variáveis dist_rio e dist_praia. Essa correlação sugere o tradeoff
enfrentado pelo indivíduo entre morar próximo à praia ou ao rio.

Como esperado, imóveis com vista ao mar estão localizados mais próxi-
mos da praia e possuem uma vizinhança mais segura, enquanto as redonde-
zas daqueles mais afastados da praia são mais violentas. O sinal negativo do
coeficiente de correlação entre distância ao metrô e distância ao rio/distância
ao parque evidencia que os imóveis negociados mais próximos de uma estação
de metrô/integração de ônibus estão necessariamente mais longes dessas duas
amenidades. É interessante notar, ainda, que essa relação se mantém quando
trata-se de distância ao centro, dando evidências de que os pontos de integra-
ção de meios de transporte público estão afastados do CBD e mais pertos da
praia, como revela o valor positivo da correlação entre distância da praia e
distância do metrô.

A presença das ZEIS, que estão espalhadas por toda a cidade, guarda uma
relação ambígua com a distância às amenidades citadinas. Se, por um lado,
essa ligação se dá de maneira negativa com o distanciamento de parques e da
praia, ela ocorre de forma oposta com afastamento do rio, isto é, os imóveis
transacionados mais próximos a uma zona especial de interesse social estão,
em média, mais próximos ao Rio Capibaribe.

5 Influência da amenidades no valor das residências na cidade
do Recife: resultados

A Tabela 4 reporta o resultado das estimações para o modelo OLS e para os
modelos SAR e SAC, todos robustos à heteroscedasticidade e com o logaritmo
do valor da propriedade como variável dependente. A estatística do I de Mo-
ran6 sugere que a matriz de peso captura bem a relação espacial do modelo
de preços hedônicos. Assim, os modelos de SAR e SAC foram estimados via
STSLS e GSTSLS, respectivamente. Vale lembrar que o foco desse artigo é a
interpretação das medidas de impacto, reportadas na Tabela 5, como sugerido
por Lesage & Pace (2009).

6Estatística do teste: 0,05322; p-valor < 2,2e-16.
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Tabela 4: Resultados das estimações dos modelos.

Variável OLS SAR SAC

Intercepto 11,621∗∗
(0,0740)

7,407∗
(0,8700)

9,484∗∗
(1,0990)

Andar 0,007∗∗
(0,0006)

0,008∗∗
(0,0006)

0,008∗∗
(0,0006)

Areaconst 0,004∗∗
(0,0002)

0,004∗∗
(0,0001)

0,004∗∗
(0,0002)

Pavimentos 0,016∗∗
(0,0010)

0,015∗∗
(0,0009)

0,017∗∗
(0,0009)

Unidades −0,002∗∗
(0,0002)

−0,002∗∗
(0,0001)

−0,002∗∗
(0,0002)

Idade −0,003∗∗
(0,0005)

−0,003∗∗
(0,0005)

−0,003∗∗
(0,0005)

Apto −0,258∗∗
(0,0230)

−0,283∗∗
(0,0220)

−0,294∗∗
(0,0220)

Padrao 0,170∗∗
(0,0110)

0,154∗∗
(0,0120)

0,154∗∗
(0,0110)

Vistamar 0,131∗∗
(0,025)

0,136∗∗
(0,028)

0,125∗∗
(0,026)

Beirario −0,072
(0,044)

−0,012
(0,043)

−0,011
(0,042)

Dist_centro 0,178∗∗
(0,022)

0,095∗∗
(0,017)

0,079∗∗
(0,017)

Dist_centro2 −0,011∗∗
(0,002)

−0,006∗∗
(0,001)

−0,004∗∗
(0,001)

Dist_praia −0,075∗∗
(0,006)

−0,030∗∗
(0,011)

−0,048∗∗
(0,011)

Dist_rio −0,101∗∗
(0,009)

−0,052∗∗
(0,013)

−0,066∗∗
(0,013)

Dist_parq −0,021∗∗
(0,003)

0,0004
(0,003)

−0,012∗
(0,005)

Dist_metro 0,039∗∗
(0,007)

0,012
(0,013)

0,027∗
(0,013)

Dist_zeis 0,044∗
(0,022)

0,105∗∗
(0,03)

0,078∗∗
(0,02)

Crime_15 −0,002∗∗
(0,0002)

−0,001∗∗
(0,0002)

−0,001∗∗
(0,0003)

Rho – 0,337∗∗
(0,072)

0,182∗
(0,088)

Lambda 0,583
Fonte: Elaborado pelos autores.
Variável dependente é o logaritmo do valor do imóvel.
Desvio-padrão entre parênteses.
∗∗ Significante a 1%; ∗ Significante a 5%.
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Em relação aos modelos espaciais, o parâmetro ρ, que representa a mu-
dança no valor de um dado imóvel como resultado da variação unitária no
preço dos imóveis vizinhos, se mostra significativo tanto nomodelo SAR quanto
no SAC, corroborando com o resultado obtido no teste de Moran. Também es-
perado, o coeficiente de defasagem espacial do Wy apresenta menor valor no
modelo SAC quando comparado ao modelo SAR, uma vez que nesse primeiro
também é inserida a dependência espacial em componentes não observados.
Ambos os modelos produzem estimativas semelhantes para as características
dos imóveis ao passo que, no tocante às variáveis de vizinhança, esses coefici-
entes apresentam maior volatilidade, com valores mais elevados (em módulo)
para grande parte das amenidades e desamenidades no segundo modelo.

Os resultados gerais são os mesmos do modelo OLS, com o distanciamento
de estações de metrô, das ZEIS e do centro afetando positivamente o preço
da habitação e o afastamento em relação à praia e ao rio influenciando negati-
vamente o valor de imóveis. Tanto no modelo SAR quanto no SAC a variável
beirario não se mostra estatisticamente significante. Apesar de positivo no
modelo SAR, o coeficiente de distância à praça/parque também não se mostra
significativo, assim como a distância ao metrô, não tendo, por conseguinte,
impactos relevantes.

Seguindo Lesage & Pace (2009), optou-se por utilizar apenas a especifica-
ção SAC para reportar as medidas de impacto apresentadas na Seção 3, pois
ela não apresentará estimativas viesadas caso o processo gerador de dados
verdadeiro seja um modelo SAR, o contrário não sendo verdadeiro. A signi-
ficância dos efeitos totais é importante para que um efeito nulo (direto ou
indireto) não invalide um efeito significativo (direto ou indireto). Uma vez
que o valor das propriedades está loglinearizado e as variáveis explicativas
são todas apresentados em nível, os efeitos médios podem ser interpretados
como semi-elasticidades. A Tabela 5 apresentada a seguir exibe os resultados.

Em relação às características estruturais, todas as variáveis são fortemente
significantes para explicar o preço dos imóveis. Em particular, elas revelam
que há um aumento 1% no valor do apartamento para cada andar mais alto
em que ele se encontra, bem como um acréscimo de 2,1% para cada pavi-
mento a mais que o edifício possui. A preferência por residir em andares mais
elevados dos edifícios pode estar ligada, entre outras coisas, ao clima. O alto
grau de verticalização de alguns bairros da cidade pode impedir a livre circu-
lação de ar, o que acaba elevando a sensação térmica dentro das residências.
Quanto mais alto estiver o imóvel, maior a chance de não ter outros imóveis
impedindo a circulação de ar, além dos benefícios ligados à vista. No segundo
caso, é possível que edifícios com mais pavimentos sejam mais valorizados
devido a questões espaciais. Considerando que o espaço físico é limitado e
que os indivíduos desejam morar perto de determinadas amenidades, é natu-
ral que haja um processo de verticalização de tal região. Assim, na ausência
de regulação, são construídos prédios cada vez mais altos nos ambientes mais
desejados pela população, visando atender a alta demanda.

Por outro lado, um grande número de unidades em ummesmo prédio está
associado a menores preços, com a queda de 0,2% para cada apartamento a
mais no edifício. A qualidade do acabamento e a área construída também
estão positivamente correlacionadas com o preço final da residência, de tal
forma que cada metro quadrado construído se reflete no acréscimo de 0,5%
do valor de mercado do imóvel. Imóveis mais antigos são menos valorizados,
tendo uma redução de 0,4% preço de venda para cada ano. Esse baixo valor
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Tabela 5: Medidas de impacto para o modelo
SAC

Variável Direto Indireto Total

Andar 0,008∗∗ 0,002 0,010∗∗

Areaconst 0,004∗∗ 0,001 0,005∗∗

Pavimentos 0,017∗∗ 0,004 0,021∗∗

Unidades −0,002∗∗ 0,0004 −0,002∗∗

Idade −0,003∗∗ −0,001 −0,004∗∗

Apto −0,294∗∗ −0,066 −0,360∗∗

Padrao 0,154∗∗ 0,034 0,188∗∗

V istamar 0,125∗∗ 0,028 0,153∗∗

Beirario −0,011 −0,003 −0,014
Dist_centro 0,079∗∗ 0,018 0,097∗∗

Dist_centro2 −0,004∗∗ −0,001 −0,005∗∗

Dist_praia −0,048∗∗ −0,011∗ −0,059∗∗

Dist_rio −0,066∗∗ −0,015∗ −0,081∗∗

Dist_parq −0,012∗ −0,003 −0,015∗∗

Dist_metro 0,027∗ 0,006 0,033∗

Dist_zeis 0,078∗∗ 0,017 0,095∗∗

Crime_15 −0,001∗∗ −0,0003 −0,002∗∗

Fonte: Elaborado pelos autores.
∗∗ Significante a 1%; ∗ Significante a 5%.

pode ser explicado pela carência de espaço físico para edificação de novos
empreendimentos, o que acaba por diminuir a velocidade de desvalorização
do imóvel perante às novas construções.

Os apartamentos da amostra são em média 30,2% mais baratos que as ca-
sas, o que poderia ser resultado de dinâmicas de mercado disjuntas, isto é,
uma consequência das preferências dos indivíduos por casas devido aos bene-
fícios associados a esse tipo de construção ou um reflexo da transição no mer-
cado imobiliário, no qual as casas estão sendo vendidas a construtoras para
a edificação de prédios e por isso são mais valorizadas. Contudo, uma breve
análise descritiva dos dados revela que 78% das casas vendidas em 2012 são
classificadas como de baixo padrão, dentre as quais 80% foram construídas
entre 1939 e 1985. Por sua vez, o valor de transação das mesmas chega, em
alguns casos, a mais de 3 milhões de reais. Ademais, não são raros os casos em
que há a compra de casas em lotes vizinhos, corroborando com a hipótese de
especulação imobiliária.

Para as variáveis ambientais, desfrutar de vista para o mar parece mesmo
um privilégio. Usufruir diretamente dessa amenidade está relacionado com
um valor 13,3% maior, enquanto os efeitos totais chegam a mais de 16%,
sendo maiores que o encontrado no modelo OLS. Por outro lado, estar loca-
lizado à beira-rio não influencia no preço de mercado das propriedades, como
mostra a não significância dos efeitos diretos, indiretos e totais. Há duas expli-
cações plausíveis para esse fato. A primeira é que o rio atravessa áreas muito
distintas da cidade, indo do centro popular até as regiões mais nobres da urbe,
de modo que usufruir dos benefícios de residir na margem do rio pode ser vá-
lido apenas em algumas partes do seu curso. Por exemplo, apenas um trecho
limitado das margens do Rio Capibaribe conta com pontos de instalações de
lazer públicos, como pista de cooper, e os imóveis possuem varandas nascentes.
A segunda remonta às fortes cheias do Rio Capibaribe na década de 1970 que
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devastaram alguns bairros nobres como Madalena e Casa Forte, tendo criado
no imaginário popular um sentimento misto em relação à beira-rio.

Ao contrário do que o senso comum nos levaria a crer, a valorização imo-
biliária nas proximidades do Rio Capibaribe é maior que nos arredores da
praia. Tratando-se de efeitos diretos, se afastar 1 km da praia está associado
à queda de 4,6% no valor de mercado da residência, enquanto para o rio esse
efeito é de 6,3%. Para os efeitos totais esses valores sobem para 5,7% e 7,7%
respectivamente, uma desvalorização quase 40% maior à medida em que os
imóveis vendidos vão ficando mais distantes do rio em relação ao afastamento
da praia. Uma provável justificativa para esse panorama é o processo de ur-
banização da cidade. Enquanto o início do povoamento das proximidades do
Rio Capibaribe data do século XVI, com a instalação de grandes engenhos de
açúcar, a ocupação dos bairros costeiros pela elite ocorreu a partir de meados
dos anos 1920, com a com a construção da ponte do Pina e a inauguração da
Avenida Beira Mar (Souza, 2009).

A importância dessas duas amenidades para o recifense se reflete ainda na
significância dos efeitos indiretos, uma vez que não só os imóveis localizados
nas adjacências da Praia de Boa Viagem e do Rio Capibaribe que se beneficiam
desses dois atributos naturais, mas também aquelas propriedades que são vi-
zinhas dessas propriedades. A valorização por se situar nos arrabaldes de um
imóvel que está próximo à praia ou ao rio chega 1% e 1,5%, respectivamente.
Comparado ao modelo OLS, os valores aqui encontrados para os efeitos totais
são em média 20% menores, comprovando a importância de se considerar os
vizinhos na precificação das amenidades.

A distância até o centro apresenta um comportamento não linear, com uma
valorização direta de 8,2% à medida em que se afasta 1 km do centro para as
propriedades localizadas dentro de uma curta distância do CBD e uma queda
de 0,4% no preço para aquelas mais distantes do Marco Zero. O efeito total
de 10,1% é quase 50% inferior ao estimado pelo modelo OLS para a variável
dist_centro.

Os menores efeitos diretos e totais são em relação ao distanciamento de
parques e praças. Apesar dos elevados preços dos imóveis localizados nos ar-
redores do Parque da Jaqueira, da Praça de Casa Forte ou do Parque Dona
Lindu, parece que tal valorização é menor que a esperada quando se compara
com as outras amenidades. O distanciamento de 1 km da praça mais próxima
reflete uma queda de apenas 1,2% no valor de mercado da edificação, coeteris
paribus. Os efeitos totais são bastante semelhantes, apontando uma desvalori-
zação de 1,5%, significativamente menor do que o estimado no modelo OLS.

As ZEIS aparentam ser fonte de forte desvalorização imobiliária. A apro-
ximação em 1 km a uma dessas comunidades está associada a uma queda de
quase 10% no preço do imóvel, já consideradas as interações espaciais. As es-
tações de metrô e pontos de integração de ônibus de fato são percebidas como
desamenidades pela população, pois o aumento do preço das propriedades é,
em média, de 3,3% a cada quilômetro de afastamento desses atributos. Isso
ocorre provavelmente devido ao fato de que, em Recife, estações de metrô es-
tão localizados nos bairros da periferia da cidade e, dentre os bairros mais va-
lorizados, apenas Boa Viagem conta com estações de metrô. Além disso, como
explicado, a malha metroviária é toda de superfície, o que pode trazer um
incômodo aos moradores da região devido ao barulho gerado pelo constante
fluxo de trens e passageiros. Por fim, cada crime violento letal intencional
ocorrido dentro de um raio de 1,5km do imóvel está diretamente relacionado
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com uma desvalorização de 0,1% no valor de mercado da residência, sendo os
efeitos totais duas vezes maiores.

Para garantir a robustez dos resultados encontrados, foi feita uma análise
a posteriori dos dados. O objetivo foi verificar se a conclusão de que os indiví-
duos estão pagandomais para morar perto do rio comparado a morar perto da
praia não seria consequência de uma grande diferença no número de vendas
nas proximidades de cada amenidade. Por exemplo, se houvesse um maior
número de vendas em Boa Viagem (e possivelmente maior variabilidade no
valor dos imóveis) em relação aos bairros adjacentes ao Rio Capibaribe, então
a venda de um casarão colonial em Casa Forte poderia estar puxando o coefi-
ciente de dist_rio para cima. A distância estabelecida como área de influência
para cada amenidade – Praia de Boa Viagem e Rio Capibaribe – foi de 1,6
km. Contando os imóveis vendidos que se encontram dentro da desse raio,
encontra-se uma quantidade semelhante: em 2012 foram vendidos 2.791 imó-
veis nas proximidades da orla e 2.603 nos arrabaldes do rio. Esse é um forte
indício de que os imóveis são, de fato, mais valorizados nas proximidades do
Rio do que da praia (coeficiente de dist_rio é maior que dist_praia). Vale
ainda notar que a presença de parques nas áreas de influência não alteram o
resultado, uma vez que esse efeito é controlado pelo coeficiente de dist_parq.
Além disso, as variáveis dicotômicas de vista para o mar e de beira-rio anulam
as amenidades associadas a estas condições.

6 Conclusões

O presente trabalho procurou aprofundar os estudos sobre precificação de
amenidades residenciais nas cidades brasileiras a partir do caso específico
da Cidade do Recife, que, entre as capitais brasileiras, apresenta como ca-
racterística distintiva a forte presença do mar e de rios (conhecida como a
“Veneza Brasileira”), geralmente consideradas duas amenidades naturais em
cidades de clima tropical. Nesse sentido, há três características distintivas
da pesquisa. Primeiro, diferentemente dos trabalhos disponíveis para a re-
ferida cidade, utilizou-se uma base de dados com mais de 9 mil vendas de
residências, englobando cerca de 90% dos bairros da cidade. Em segundo
lugar, procurou-se utilizar um grande conjunto de amenidades naturais e so-
ciais existente na cidade, e, a partir do georreferenciamento, cada uma dessa
características pode ser construída de modo a permitir diferenciações entre
as unidades residenciais. Por fim, o trabalho também é pioneiro entre as aná-
lises feitas para as cidades brasileiras com respeito às estimativas adequadas
dos efeitos das varáveis sobre o valor dos imóveis na presença de dependência
espacial (estimativas de efeitos diretos e indiretos).

Todas as amenidades incluídas no trabalho se mostraram importantes no
processo de formação de preços dos imóveis residenciais. Especificamente,
por um lado, os valores dos imóveis da referida cidade tendem a apresentar
apreciações se os mesmos apresentam vista para o mar, estão próximos domar,
do rio e dos parques da cidade. Entre essas amenidades, a distância ao mar e a
distância ao rio apresentam, além disso, efeitos indiretos positivos, indicando
elevação dos valores dos imóveis em função de situação mais favoráveis (com
respeito a essas amenidades) de imóveis vizinhos. Por outro lado, tais valores
são afetados negativamente com a proximidade das ZEIS , das estações de
metrô e dos locais de ocorrência de crimes.
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Duas evidências em particular merecem destaque. A primeira diz respeito
aos diferentes níveis de influência das proximidades ao mar e ao rio, sem dú-
vidas as duas principais amenidades naturais da cidade (o Rio Capibaribe e
a Praia de Boa Viagem). O distanciamento em relação a cada um desses atri-
butos naturais implica queda no valor de mercado do imóvel, sendo, contudo,
tal desvalorização quase 40% superior com o afastamento do rio quando se
compara com o afastamento da praia. Esse resultado parece consistente com
o tipo de ocupação da capital pernambucana, que, dadas as dificuldades de
transporte, privilegiou primordialmente a proximidade ao Rio Capibaribe.
Por outro lado, também cabe destacar que os imóveis premiados com vista
para o mar são em média 17% mais caros que aqueles que não o são, sendo
esta a amenidade de maior impacto sobre os valores dos imóveis. A segunda
evidência refere-se a importância das amenidades sociais. Nesse sentido, note-
se que a distância dos imóveis ao Centro segue a tendência urbana de cidades
monocêntricas e apresenta um efeito não linear sobre o valor dos imóveis, isto
é, propriedades localizadas no entorno do CBD se beneficiam com o afasta-
mento do mesmo, enquanto propriedades mais longe do Centro tem seu valor
diminuído com o aumento dessa distância.

Dado o elevado adensamento urbano que caracteriza a cidade do Recife,
a revelação da valoração do recifense quanto às amenidades ambientais ob-
tida neste trabalho parece tanto confirmar a importância dos espaços naturais
das cidades, quanto as desamenidades sociais associadas à criminalidade e à
pobreza para o bem-estar de seus residentes. Observe-se que as evidências re-
veladas, além disso, são consistentes com o processo recente de adensamento
e forte verticalização das edificações experimentados pela Cidade do Recife
na década mais recente, período de relativo maior disponibilidade do financi-
amento habitacional: de acordo com as informações dos Censos Demográficos
de 2000 e 2010, os bairros mais próximos à praia (Boa Viagem, por exemplo)
e ao Rio Capibaribe (a exemplo da Madalena e do Rosarinho) estão entre que
apresentam maiores expansões de suas densidades demográficas. Nessa pers-
pectiva, por meio de construções mais verticais, as incorporadoras estariam
reagindo de forma efetiva à manifestação das preferências locacionais dos ha-
bitantes da cidade. No cenário mais atual, de maior restrição de crédito ha-
bitacional, principalmente aquele destinado a imóveis de mais alto valor, em
geral com vizinhanças dotadas de conjunto de amenidades mais favoráveis,
é possível que as incorporadoras apresentem comportamento mais defensivo,
diminuindo o ritmo de oferta de novas residências nestas localidades mais
valorizadas.

Por fim, perceba-se que as preferências aqui reveladas com respeito às ca-
racterísticas das localidades da Cidade do Recife, em conjunto commudanças
demográficas que afetam a necessidade de espaço urbano para residência (di-
minuição do tamanho das famílias, por exemplo), parecem indicar claramente
a direção da dinâmica populacional em cenários de maior disponibilidade de
crédito habitacional, o que representa informação valiosa para o planejamento
urbano da cidade.
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