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Resumo 

O artigo tem como objetivo estimar a equagao de Fisher com incerteza para o Brasil durante o periodo 

de jan/75 a set/2000. Os trabalhos empiricos feitos ate agora para a economia brasileira consideravam 

que apenas a taxa de inflagao poderia ter carater preditivo sobre a taxa de juros nominal. Nesses modelos 

o agente era considerado neutro ao risco e qualquer tipo de incerteza decorrida da existencia de uma in- 

flagao elevada nao era considerada. No modelo aqui apresentado os agentes incorporam esse premio de 

risco na taxa de juros nominal por meio da covariancia entre a taxa de inflagao e a taxa de crescimento do 

consumo. As estimativas mostram que esse premio e elevado para o periodo hiperinflacionario, o que im- 

plica um efeito Fisher menor. Alem disso, os agentes possuiam um coeficiente de aversao ao risco maior do 

que em penodos inflacionarios mais estaveis. 
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Abstract 

This paper aims to estimate a Fisher relation embedded with uncertainty for Brazil during the period Jan/ 

75 - Sept/2000. So far the empirical literature for the Brazilian economy only considered a simple one-to- 

one relation between expected inflation and nominal interest rates, which means that agents were risk 

neutral and any kind of uncertainty was simply "added" to the error term. In the model we consider agents 

incorporate this risk premium in the nominal rate through the covariance between the inflation rate and 

consumption growth. Our estimates show that the risk premium is high for hyperinflationary periods, 

which implies a weaker Fisher effect. Moreover agents have a high risk aversion coefficient in these periods 

compared to more stable ones. 
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1 Intro du(j Ao 

Desde os estudos de Fisher (1896,1907)1 a relagao entre juros nominais e expectativa de de- 

preciagao da moeda aparece como um dos mais estudados topicos da macroeconomia moderna. A 

magnitude de resposta dos juros nominais a varia^ao da expectativa da infla^ao^ e importante para 

se saber o grau de redistribuigao de poder de compra entre credores e devedores de uma economia. 

Por exemplo, se a resposta dos juros nominais e menor do que um isso sera prejudicial para os cre- 

dores, pois implicara uma taxa de juros real menor que a esperada. No caso de um efeito maior do 

que um ocorre o contrario para os credores. Dessa maneira, a teoria fisheriana indica que a rela^ao 

entre juros nominais e inflagao e de um para um, ou seja, que as perdas ou ganhos dos agentes sao 

insignificantes ante as variagoes da expectativa de inflagao. 

Pode ocorrer, contudo, que em situagoes de incerteza inflacionaria os agentes venham a co- 

brar uma taxa de juros nominal maior do que se nao considerassem esse risco. A ideia encontra-se 

no artigo de Lucas (1978), que introduziu a analise de CAPM com consumo, e refere-se a sensibi- 

lidade do agente a movimentos da taxa de inflagao e do consumo. Por exemplo, se o agente julga 

que seu consumo vai cair no future e ao mesmo tempo tambem considera que a inflagao ira subir 

ele "pede" uma taxa de juros maior para compensar a perda no consumo e na riqueza. Em outros 

termos, ele teria um consumo menor, uma riqueza real menor (advinda do aumento da inflagao), 

mas, em compensagao, a taxa de juros nominal pedida sobre o tftulo seria maior. Assim, o tftulo 

nominal serve como wm poor hedge contra flutuagoes nao-antecipadas do consumo. 

Existem poucos trabalhos sobre o efeito Fisher no Brasil. O trabalho seminal e o de Silveira 

(1973), que utilizou minimos quadrados para estimar a equagao de Fisher tradicional,3 tendo obti- 

do resultados que corroboraram a relagao. A seu trabalho, seguiram-se outros tres semelhantes 

(Meirelles, 1974; Britto, 1979; e Rocha, 1988) que tambem utilizaram mfnimos quadrados, sem 

considerar a possibilidade de estacionariedade das series. Em trabalho mais recente, Garcia (1991) 

usa uma metodologia de extragao de sinais baseada em Durlauf e Flail (1989), que incorpora e re- 

interpreta todos os resultados obtidos anteriormente para o Brasil. Utilizando a taxa de CDB e dois 

indices diferentes de inflagao para o penodo de jan/73 a jun/90, chega mais uma vez a conclusao 

que existe efeito Fisher para titulos nominais no Brasil. Entretanto, a equagao de Fisher pode ser 

pensada "como gerada por um rnodelo com agentes neutros ao risco e com um ativo que paga uma taxa 

de retorno constante" (Garcia, 1991, p. 9). Blumenschein (1994) nao estima diretamente a equagao 

de Fisher, mas usa os metodos de Cagan e Gandolfi (1969) para estimar uma relagao indireta entre 

juros e inflagao. Seus resultados mostram que o efeito Fisher teve mais forga no penodo posterior a 

1986, com resultados fracos para o penodo pre-86. Finalmente, Carneiro et al. (2002) testam uma ver- 

sao simplificada da equagao de Fisher, como apresentada na nota 3, por meio de tecnicas de co-inte- 

gragao. Os autores obtem um coeficiente significativo e proximo de 1. Alem de nao considerarem 

incerteza no modelo, eles utilizam apenas uma taxa de juros (CDB) para o penodo de 1980 a 1997. 

O objetivo deste artigo e medir o grau de incerteza nas taxas de juros no Brasil e identificar 

qual o grau de efeito Fisher existente, ou seja, se se pode considerar que a relagao entre inflagao e 

juros e de um para um ou nao. Para isso, vamos levar em conta duas (2) taxas de juros diferentes, 

quais sejam, o overnight e o CDB entre o penodo que vai de janeiro de 1975 a setembro de 2000.4 

1 Segundo Dimand (1999), a relagao denominada de equagao de Fisher ja era estudada desde 1740 por meio dos trabalhos de Wil- 
liam Douglass sobre a evolugao da moeda nas colonias britanicas na America do Norte. YLm Appreciation and Interest (1896) Fisher 
reconhece o trabalho pioneiro de Douglass. 

2 Ou o contrario, como preconizado por Fama (1975). 

3 A equagao tradicional e dada por it = rt + 7let e indica que a taxa de juros nominal entre t e t+l, i, excede a taxa de juros real, r, 
entre t e t+1, pela taxa esperada de aumento dos pregos entre t e t+1, 7lc. 

4 Vale (2001) apresenta os resultados utilizando mais tres taxas de juros, Capital de Giro, Desconto de Duplicata e Taxas de juros 
sobre titulos estaduais, que, por questao de espago, nao serao aqui consideradas. 
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Alem disso, na estima^ao nao consideramos agentes neutros ao risco, mas permitimos que o grau 

de aversao ao risco do agente seja estimado explicitamente. 

O artigo esta organizado da seguinte maneira. Na segunda se^ao apresentamos um modelo 

teonco que incorpora incerteza na relagao de Fisher. Na terceira segao discutimos a metodologia 

econometrica bem como os resultados obtidos. Na quarta segao resumimos as principais conclu- 

soes. 

2 Aspectos teoricos do efeito Fisher com incerteza 

O modelo aqui apresentado baseia-se nos trabalhos de Sarte (1998), Shome, Smith e Pinker- 

ton (1988), Chan (1994) e Lucas (1978). Supoe-se que a economia seja formada por um consumi- 

dor representative que escolhe uma trajetoria de consume para maximizar o valor esperado 

descontado de uma fungao de utilidade separavel num horizonte inflnito. Vamos considerar que a 

fungao de utilidade seja duas vezes diferenciavel com u'(.) > 0 e u"(.) ^ 0. Vamos assumir tam- 

bem que os individuos sejam identicos em termos de suas dotagoes/'dr capita e que estas sejam 

nonstorable e exogenas. A riqueza do individuo e composta de moeda, titulos de um penodo inde- 

xados pela infla^ao e titulos nominais de um penodo. Ao se fazer esta distingao entre titulos inde- 

xados e nominais estamos separando os efeitos inflacionarios dos efeitos reais do modelo.5 Dessa 

maneira, um titulo indexado adquirido no perfodo t paga uma unidade de dotagao com certeza no 

penodo t+1. O titulo nominal, por sua vez, esta sujeito ao risco inflacionario, ou seja, um tftulo 

nominal adquirido em t paga uma unidade de moeda cobrado sobre o rendimento na data t4-1. 

Vamos supor ainda que a economia seja regida por uma restrigao de cash-in-advance e que no 

inicio de cada penodo uma transferencia monetaria, VjMj.j, e um choque real de dotagao, yt, sejam 

percebidos. Ao receber a transferencia e os payoffs dos titulos que estiverem vencendo o agente deci- 

dira como alocar sua riqueza entre os encaixes monetarios, M *, os titulos indexados, zt, e os titu- 

los nominais, . Ao fim das transagoes no mercado de ativos naquele penodo o individuo utiliza 

os encaixes monetarios adquiridos no inicio do penodo para financiar seu consume ptct. Neste pe- 

nodo o agente recebe sua nova dotagao nominal ptyt, a qual sera gasta no penodo seguinte. Perce- 

bam que ct-1 aparece na restrigao orgamentaria 2, pois e a diferenga entre yj.j e c^ que sera usado 

como fonte de renda para alocar sua riqueza no momento seguinte. Outro ponto importante e que 

o choque de dotagao yt e realizado no final do penodo t-1 e usado no penodo seguinte. Por isso te- 

mos y^j e nao yt na restrigao orgamentaria. Em termos formais temos: 

s-t 

MaxU = EXP u{cs),0 < /? < 1 (1) 
S=t 

sujeito as seguintes restrigoes 

—c, .+^2,+ —Z," +^- = ^yU + M-'+V,M'-1 +z,_,+i^ (2) 
P, P, P, P, P, P, 

c w - 
ML (3) 

p, 

5 Essa ideia de separar titulos nominais de indexados vem dos trabalhos de Labadie (1989, 1994), como citado em Sarte (1998, p. 55). 
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^ Xx correspondem 3.0 prc^o real de um titulo indexado por um perfodo e o pre^o de um titulo 

nominal de um penodo, respectivamente. Et e o operador esperanga condicional a informagao em 

t. Resolvendo as condigoes de primeira ordem chegamos a seguinte equagao de Euler: 

u\ct) = j3Et(l + rt)u\ct+l)., (4) 

onde ( 1 + rt) = l/qt. A interpretagao da equagao acima e a tradicional. O lado esquerdo represen- 

ta o beneficio marginal em termos de utilidade de se consumir uma unidade da dotagao hoje, en- 

quanto o lado direito indica o custo de oportunidade de nao se investir em uma unidade de 

dotagao que renderia (l + rt) no penodo seguinte. 

Se considerarmos a possibilidade de poupar por meio do titulo nominal, a equagao de Euler 

sera: 

Pt p,+l 

onde 1^. = l/xt. A interpretagao desta equagao e semelhante a anterior. De fato, o beneficio margi- 

nal de se consumir uma unidade monetaria adicional da dotagao, com a unidade monetaria valen- 

do l/pt unidades da dotagao, representa o lado esquerdo da equagao. Se investir esse real adicional 

num titulo nominal, o agente obtera —— unidades da dotagao no penodo seguinte. Como vemos, 

Pt+i 

novamente o lado direito representa o custo marginal de consumir um real adicional da dotagao. 

A equagao (5) e a base do nosso estudo, ja que estamos interessados em saber de que forma a 

inflagao afeta a taxa de juros nominal. Para encontrarmos essa relagao reescrevemos a equagao (5) 

considerando = 7rl+l, onde 7rt+l e um mais a taxa de inflagao: 

Pt 

Et 
u\ct) (6) 

Vamos supor que a fungao de utilidade seja do tipo CRRA:6 

U{ct) = ^ 
c!~A -1 

l-A 

onde ^ e o coeficiente de aversao relativa ao risco. Neste caso, = g-^ f Com gt+1 sendo um 

u\ct) 

mais a taxa de crescimento do consume. Assumindo que as variaveis gt+j e 7Xt+1 sejam distribuidas 

Os trabalhos que tratam do efeito Fisher geralmente assumem a fungao CRRA. Sarte (1998) utiliza a fungao de utilidade chamada 
keeping-iip-with-the-joneses para efeitos de comparagao com a CRRA. Esta fungao supoe que os indivi'duos consideram o consume 
relative nas suas preferencias e tern a seguinte especificagao (Abel, 1990): 

]-A 
onde Cj j e o consumo medio no pen'odo anterior. A diferenga entre as equagoes (*) e (7) e que naquela e o consume relative das 
familias que importa e nao o consumo absolute. Devido ao pouco uso dessa fungao na analise do efeito Fisher nao a utilizaremos 
neste trabalho. 
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lognormalmente,7,8 temos que g~^ e 7r^l tambem sao distribufdas lognormalmente. Utilizando a 
segunda expressao da nota de rodape 7, temos: 

£''[<?r+1<+
l
l] = El [g("^ ]E( ] exp[/l cov( (In g,+1, In nl+l)] (g) 

Substituindo a equagao (8) na (6) e rearranjando os termos obtemos: 

Rt = r1 [ Et K'+jr1 exp[covf [A In g[+l, - In 7r(+1 ]] (9) 

Utilizando a primeira expressao da nota de rodape 3 para substituir E([g~^] e tomando o lo- 

garitmo da equagao (9) chegamos a um resultado empiricamente estimavel: 

In /?, = + ax In Et ] +a2Et [In gt+x ] + var[ln gf+1 ] + cov, [In gt+l, - In ^+1 ] ^ j 

onde a0 = -InP, OC^-1, a2 = a4 = X e a3 = -0.5X2. 

Da equagao (10) fica claro que a equagao de Fisher no sentido tradicional nao vale mais. Nos 

modelos usuais costuma-se supor que os agentes sejam neutros ao risco, o que implica que A = 0. 

Neste caso, (X2 = (X3 = a4
:=0, e o efeito Fisher seria pleno, ou seja, apenas movimentos na expectativa 

do crescimento do poder de compra gerariam impactos na taxa de juros nominal. Entretanto, em 

ambientes de incerteza macroeconomica elevada, como o Brasil,9 e de se supor que os agentes nao 

sejam neutros e sim avessos ao risco. Esse grau de aversao pode, entao, ser medido por meio da re- 

lagao entre a taxa de crescimento do consumo e a taxa de mudanga do poder de compra da moeda e 

representa um premio de risco para compensar a incerteza adicional.10 Quando o aumento do po- 

der de compra e positivamente relacionado com o crescimento do consumo, a taxa de juros nomi- 

nal tende a subir, ocorrendo o contrario caso a relagao seja negativa. Uma interpretagao intuitiva 

dessa relagao pode ser a seguinte: se a covariancia e positiva e as duas taxas estao caindo, isto signi- 

fica que o consumidor esta perdendo poder de compra e diminuindo sua capacidade de consumo.11 

Para compensar as duas perdas (na riqueza e no consumo) ele exige uma taxa de juros nominal 

maior. Assim, o titulo nominal serve como um poor hedge contra flutuagoes nao antecipadas no 

consumo. Por outro lado, quando o poder de compra no future for alto e o consumo baixo, a taxa 

de juros no presente torna-se baixa e o titulo nominal acaba servindo como um veiculo de suaviza- 
1 9 

gao do consumo (smooth consumption). 

Outro aspecto importante e a relagao entre a taxa de juros real e o crescimento do consumo. O 

objetivo de Lucas (1978) ao propor seu modelo original baseava-se na ideia de que como o com- 

portamento da taxa de juros nominal e incerto, ja que a inflagao e uma variavel que somente passa 

a ser conhecida no penodo t+1, nao haveria como estimar a taxa de juros real. Em vista dessa im- 

7 Se duas vanaveis sao distnbuidas lognormalmente, entao: 

Vx/ + i) = exp[ V1" x
/ + i) + 0-5vaMln L + P1 e 

£,(x/ + l1'/ + l) = £/lX/ + l1/r'lJ'' + llexP[covr(lnX/ + l'ln}/r + l)] paratodoXeY 
8 A hipotese de lognormalidade e comum nesse tipo de analise. Ver Shome et al. (1988) para uma aplicagao semelhante feita para 

os Estados Unidos. 
9 Os trabalhos de Issler (1991) e Issler et al. (1999) mostram que a incerteza advinda dos bruscos movimentos da inflagao no Brasil 

existe e e elevada. 

10 E importante frisar que o resultado obtido para o premio de risco nao depende da inflagao e sim do poder de compra da moeda (o 
inverse da taxa de inflagao), pois e esta que de fato interessa ao investidor na sua decisao. Ver Shome, Smith e Pinkerton (1988) e 
Fama (1976) para mais detalhes. 

11 Veremos em seguida que o crescimento do consumo esta relacionado diretamente com a taxa de juros real. 

12 Ver Chan (1994) para mais detalhes. 
13 Ver Ireland (1996) para uma discussao sobre o artigo de Lucas. 
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possibilidade, a solusao obtida considerava usar a taxa de crescimento do consumo como alternati- 

va para se calcular a taxa de juros real, o que pode ser visto na equagao de Euler (4). Se tomarmos 

o logaritmo dessa equagao utilizando a fungao de utilidade CKRA e rearranjarmos, teremos: 

ln(l + rl) = -\nP + X\x\ £,[g,+l] (H) 

Este termo e identico a soma do primeiro com o terceiro item do lado direito da equa^ao (10). 

Assim, a estimagao desta equagao permite que obtenhamos um valor estimado para a taxa de juros 

real para cada t. 

Finalmente, vale a pena olhar mais atentamente para o segundo termo do lado direito da 

equagao (10). Em varios trabalhos costuma-se supor que Et [ln^+i] = \x\Et[n~lxI
-1 .14 Entretanto, 

sabe-se pela desigualdade de Jensen15 que essa relagao nao e verdadeira, principalmente quando a 

variancia da inflagao e elevada. Para mostrar isso, tomemos a seguinte expressao: 

=exp[Ef(ln^+1)-0.5var(ln^+1)] (12) 

Aplicando logaritmo em (12) e rearranjando obtemos: 

- In Et [tt;^ ] = Et [In ^+1 ] - 0.5 var, [In ^+1 ] (13) 

Substituindo a equagao (13) em (10) temos: 

In Rt - a0 + ajEf[ln^+1] + a2Er[ln gt+l] + a3 var[ln gl+l]+ 

a4 cov, [In gl+l, - In 7rt+l ] + a5 var, [In 7rt+l ] 

onde ^ \ c a5 = -0.5 

A diferenga entre as equagoes (10) e (14) e que esta ultima envolve a inclusao da variancia da 

taxa de inflagao. 

Assim, a equagao (14) permite descobrir: 1) qual o grau do efeito Fisher; 2) se o coeficiente de 

aversao ao risco {X) e significante ou nao (o que implica a existencia de um premio de risco medido 

pela covariancia); 3) se a desigualdade de Jensen e valida, ou seja, se o coeficiente a5e diferente de 

zero e estatisticamente igual a —0,5. 

3 RESULTADOS OBTIDOS 

3.1 Descri^ao dos dados 

O penodo analisado vai de jan./1975 a set./2000. Devido a enorme profusao de indices de in- 

flagao no Pais, decidimos escolher o mdice oficial do governo, pois este serviria melhor como indi- 

cador das expectativas do mercado em relagao a inflagao. Entre jan./1970 e out./1985 o mdice 

oficial era o IGP-DI da Fundagao Getulio Vargas; de nov./1985 a fev./1986 usou-se o IPCA-AM- 

PLO (IBGE-Instituto Brasileiro de Geografia e Estatistica); de mar./1986 a fev./1991 o IPG 

14 Ireland (1996), por excmplo, utiliza essa aproximagao nas suas estimativas para o premio de risco nos EUA. 

15 Para uma prova formal da desigualdade de Jensen, ver Mittelhammer (1996, p. 120). Uma discussao sobre essa desigualdade den- 
tro dos modelos de incerteza pode ser apreciada em Sarte (1998) e Shome et al. (1988). Significa dizer que essa desigualdade vale 
somente se a fungao for concava. 
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(IBGE), e de mar./1991 em diante o INPC (IBGE). Os dados foram obtidos cm Andhse Financeira 

(1989) para os numeros ate dez./1988. A partir de jan./1989 utilizamos o indice apresentado na Re- 

vista Cendrios}^ 

O indice oficial apresentado acima e calculado como uma media dos pregos diarios do comego 

ao fim do mes. Isto quer dizer que a inflagao medida reflete mudangas da media dos pregos do mes 

anterior para a media do mes corrente. Desta forma, um indicador mais preciso da inflagao do mes 

fechado seria a media geometrica com pesos iguais das taxas de inflagao de t e t+ 1. Como esse tipo 

de medida perde o significado com a mudanga abrupta decorrente dos pianos de estabilizagao, op- 

tou-se pela utilizagao dos indices fechados para o mes subseqiiente a cada piano de estabilizagao.17 

Como ressaltado anteriormente, utilizamos o indice oficial por ser este o adotado pelo gover- 

no para balizar a taxa de juros real. Entretanto, as estimativas tambem serao feitas levando em con- 

ta o indice geometrico, e somente quando os resultados divergirem dos apresentados pelo indice 

oficial, serao apresentados. 

Os dados existentes de taxas de juros no Brasil sao relativamente recentes. Somente com a cri- 

agao do mercado de capitals em 1964 e o fim da Lei da Usura e de outros obstaculos para a livre 

movimentagao das taxas de juros18 e que estas passaram a ser sistematicamente apuradas. Apesar 

disso, em vez dos trabalhos tradicionais que costumam utilizar apenas um segmento do mercado 

de titulos,19 vamos utilizar dois. Isto porque, como discutido em Blumenschein (1994), existe uma 

correlagao muito baixa entre as diversas taxas de juros no Brasil, diferentemente dos EUA, por 

exemplo.20,21 Para os nossos propositos, isso quer dizer que nao so o efeito Fisher pode ser diferente 

em cada um dos mercados como o grau de aversao ao risco e o premio de risco podem divergir en- 

tre as diferentes taxas. 

A primeira taxa a ser considerada e a taxa de juros cobrada sobre os titulos publicos federals 

(o^r-selic) e representa o titulo mais negociado em cada penodo (LTN, ORTN etc.). Os dados foram 

obtidos zm Andhse Financeira (1989) e Revista CendriosP' A segunda e a taxa do CDB pre-fixado. 

Dois aspectos importantes devem ser considerados para efeito de estimagao. Em primeiro lu- 

gar, entre junho de 1979 e dezembro de 1980 as taxas de juros reals apresentaram-se fortemente ne- 

gativas devido aos limites impostos pelo governo para os emprestimos em cruzeiro como forma de 

forgar a captagao de recursos externos (Resolugao 63 e Lei n. 4131). Em segundo lugar, entre agosto 

de 1982 e janeiro de 1984 os CDBs foram, por forga de lei, pos-fixados. Como forma de contornar 

este problema e manter a coerencia da serie utilizou-se a remuneragao das letras de cambio, que 

sao necessariamente pre-fixadas. Todas as taxas foram obtidas em Analise Financeira (1989) para 

16 O estudo do efeito Fisher no Brasil implica o uso de um indice de prego que seja balizado pelo governo. A escolha de uma cadeia 
de indices oficiais para cada penodo, como detalhado no artigo, e feita assim para captar as expectativas dos agentes em cada 
penodo de tempo. Adicionalmente, usamos esse indice para efeito de comparagao com o trabalho sobre raiz unitaria de Cati, Per- 
ron e Garcia (1999) que tambem o utiliza. Vale notar que devido ao carater hiperinflacionario do penodo estudado nao devena- 
mos ter diferengas entre os dois indices. Com efeito, no imcio do estudo fizemos uso paralelo do IGP-DI e do INPC apenas como 
forma de comparagao com nosso estudo. Como esperado, nao obtivemos resultados significativamente diferentes. Outro ponto 
importante e que o Banco Central passou a usar o IPCA a partir de julho de 1999 como indice oficial. Como o INPC e IPCA tern 
metodologias semelhantes e nao apresentaram variagoes relevantes entre si, mantivemos o INPC no penodo completo entre 1991 e 
2000. 

17 Esse procedimento alternativo foi usado por Garcia (1991), tendo sido utilizado o IGP-DI como mdice nas suas estimagoes prin- 
cipals. Cati et al. (1999) tambem utilizam a media geometrica com o objetivo de estudar a existencia de raiz unitaria na serie de 
inflagao brasileira. 

18 Ver Rocha (1988) tAndima (1997) para uma abrangente discussao sobre o assunto. 

19 Como o estudo de Garcia (1991), por exemplo, que usou somente o Certificado de Deposito Bancario (CDB) pre-fixado. 
20 Os estudos empfricos do efeito Fisher para os EUA costumam usar as Treasury Bills, que seriam semelhantes as taxas de juros 

cobradas sobre os titulos emitidos pelo Banco Central. 

21 A alta correlagao entre os diversos mercados de titulos nos EUA permite dizer que o efeito Fisher poderia ser estimado para um 
unico mercado. Entretanto, a simples correlagao nao capta as relagoes dinamicas de curto e longo prazo entre a taxa de juros e a 
expectativa de inflagao. 

22 Andima (1997) apresenta dados semelhantes aos Az Analise Financeira (1989). 
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os dados ate 1988 e a partir dai na Revista Cctiutios. A matundade dos titulos vana de tnnta dias a 

um ano e nenhuma sene apresentada mantem um padrao constante de maturaQao ao longo do 

tempo. E importante observar, ainda, que consideramos as taxas de juros nominais descontados os 

impostos cobrados. Segundo Darby (1975), Feldstein (1976), Nielsen (1981) e Summers (1983), a 

existencia de taxagao sobre os rendimentos nominais eleva o efeito Fisher pleno para mais de um 

para manter a taxa de juros real constante. No caso com incerteza, a existencia de taxagao levaria a 

um efeito espurio extra ao aumentar o premio de risco simplesmente porque a taxa de juros nomi- 

nal seria maior do que a efetivamente percebida pelos agentes em relagao a expectativa de inflagao. 

A inclusao da taxagao no nosso modelo pode ser feita multiplicando a taxa de juros nominal por 

um fator (1-t) onde t e o imposto a ser cobrado. Quase todos os dados coletados nas publicagoes 

acima ja vem descontados da taxagao, nao sendo possivel detectar as diversas modificagoes nas ali- 

quotas ao longo do tempo.24 

Nao existem dados de consume com periodicidade mensal no Brasil. Mesmo os dados trimes- 

trais existentes sao estimados com base nos dados anuais, como em Issler d"/ al. (1999). Entretanto, 

os testes de raiz unitaria que serao feitos no item seguinte exigem que os dados de inflagao e juros 

nominais sejam mensais, o que, para efeito de compatibilizagao com o modelo, exige que os dados 

de consumo tambem sejam mensais. Dada a inexistencia de uma serie longa de PIB mensal (so 

existem dados a partir de 1989, calculados pelo Banco Central), usamos a produgao industrial de 

bens de consumo duraveis e nao-duraveis25 calculada pelo IBGE desde jan/1975 como proxy para 

nossa serie de consumo. Todos os dados de consumo foram dessazonalisados. 

3.2 Estimagao 

No que diz respeito as series de taxa de inflagao e taxa de juro nominal, uma questao impor- 

tante e levantada por Cati et al. (1999) no que se refere a estacionariedade. Os testes padrdes reali- 

zados pelos autores mostram que as series nao apresentam raiz unitaria no penodo iniciado em 

jan/1974 ate jun/1993. Segundo suas estimativas, a inflagao apresenta "mais estacionariedade" no 

penodo da decada de 80 do que na decada de 70. Esse resultado parece ser paradoxal se levarmos 

em conta o carater hiperinflacionario da decada de 80 em relagao a inflagao moderada observada 

na decada de 70. De fato, quando os autores propoem modiflcagoes no formato dos testes por meio 

da introdugao de dummies especificas aos pianos de estabilizagao os resultados passam a indicar a 

presenga de uma raiz unitaria.26 A razao disso e que a existencia de pianos de estabilizagao de curta 

duragao altera as propriedades estatisticas das variaveis, levando a rejeitar a hipotese de raiz unita- 

ria mais vezes do que o correto. A analise dos autores supoe que os pianos de estabilizagao tenham 

duragao pequena e conhecida, o que nao ocorre quando consideramos a introdugao do Piano Real 

23 As duas publicagoes apresentam dados compativeis, pois a primeira e um apanhado das taxas apresentadas na Revista Cendrios. 
24 Andima (1997) & Analise Financeira (1989) apresentam mais detalhes sobre a taxagao sobre os rendimentos nominais. 
25 A estimativa usando a subdivisao entre duraveis e nao-duraveis pode ser justificada pelo fato de que e dificil calcular o fluxo de 

services dos duraveis com os dados existentes. Por questao de espago, apenas as estimativas usando consumo de nao-duraveis 
serao utilizadas. 

26 Os pianos de establilizagao considerados bem como sua duragao estao na tabela abaixo 

Pianos de estabilizagao e duragao 

Pianos Penodo Duragao (meses) 

Cruzado 1986:03 - 1986:107 

Bresser 1987:07- 1987:09 3 

Verao 1989:02 - 1989:04 3 

Collor 1 1990:03- 1990:05 3 

Collor 2 1991:02- 1991:06 5 

Real 1994:07-2000:09 75 

Nota: O Piano Real considera 75 meses devido a data final do perfodo analisado. 
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no perfodo observado. Neste caso, devemos entender o Piano Real como uma mudan^a permanen- 

ce nas series de infla^ao e juros, ou seja, o penodo iniciado em junho/94 representaria uma quebra 

estrutural com data de quebra conhecida. Isso nos leva aos testes de Perron (1989, 1995) para que- 

bra estrutural que serao utilizados conjuntamente com o teste sugerido por Cati et al. (1999). 

Para contornar o problema da presenga de inliers devido aos pianos de estabilizagao, Cati et al. 

(1999) sugerem a seguinte especificagao: 

yt = + /ft + X f KjDA{j)t + AJDB(j)t + (/>jD(j)l ] + yyl_l + X + vt 
7 = 1l- 1=1 

onde j refere-se ao piano j e 

DB{j)t =1 para o primeiro mes depots do fun do piano j e DB(j)t =0 para o resto da serie 

(pulse dummy) e 

D(j)t = 1 durante a vigencia do piano j e D(j)t =0 para o resto da serie (level dummy) 

DA(j)t =1 para o primeiro mes do piano j e DA(j)t =0para o resto da serie (pulse dummy) 

Para o nosso penodo de analise completo, que considera o penodo pos-Plano Real, precisa- 

mos considerar ainda dummies que incorporem a quebra permanente da serie advinda da estabili- 

zagao. Assim, devemos incorporar a equagao (15) dummies que levem em conta essa quebra 

permanente. Partindo da equagao mais geral (com uma pulse dummy e uma level dummy) estima- 

mos a seguinte equagao: 

yt = [1 + /3t + ^[/r/DA(7)f + AjDB(j)t + yyt_l + coDLt + (pDFt + y/Df + + vt 

7=1 i=l 

onde o terceiro termo do lado direito representa as dummies dos pianos fracassados (de curta dura- 

gao) e os quinto, sexto e setimo termos representam as dummies do Piano Real (mudanga perma- 

nente). 

Tabela 1 - Teste de raiz unitaria de DF-Cati-Perron-Garcia 

Series 

Periodos 

1975:01 a 2000:09 1975:01 a 1994:06 

Indice Oficial de Inflagao -0.43** 0.18** 

Overnight -1.46** -0.26** 

CDB -0.80** -0.81** 

Nota: todas as series estao em logaritmo. ** indica a presenga de raiz unitaria a 5%. Para o penodo de 1975:01 a 1994;-6 o 

valor cntico a 5% e o de Fuller (1976): -3.41. Para o penodo de 1975:01 a 2000:09 o valor cntico e de Perron (1989) e 

e dado de acordo com o penodo de quebra. Considerando que a quebra se da no 247 mes e o numero de observagoes 

e de 309, temos que o tempo de quebra relacionado a amostra total e de 7, = 247/309 ~ 0.8. Utilizando a tabela VLB 

e o valor de 0.8 para a quebra temos que o valor cntico e de —4.04 a 5%. 

Econ. Aplic., 9(2): 187-203, abr-jun 2005 



196 
Efeito Fischer, incerteza e aversao ao risco 

Os resultados da Tabela 1 mostram que podemos aceitar a hipotese de raiz unitaria para todas 

as variaveis e para todos os penodos considerados. Os resultados para consumo nao-duravel mos- 

tram que se rejeita a hipotese de raiz unitaria utilizando o teste ADF tradicional. Para o penodo de 

75 a 94 obtem-se um valor de -11.99, e para o penodo complete -13.08, indicando rejeigao da hi- 

potese nula de nao estacionariedade ao nivel de 5%. 

Dada a nao rejeigao de raiz unitaria para as series de inflagao e juros, consideramos, a partir 

de agora, a primeira diferen^a dessas series para a estimagao das variancias e covariancia usadas na 

equagao (14). A melhor maneira de estimar essas variaveis e usar um GARCH bivariado com a se- 

guinte especificagao: 

71 t — CCq + (X\X{ + £t 

=«;2+a3z, +V, 

w, = c' c+s Z At As + 2 S 
it=l/=l k=\i=\ 

(17) 

onde 7lt e a taxa de inflagao, yt e a taxa de crescimento do consumo e xt e zt sao variaveis explicativas 

que servem para captar o processo estocastico da inflagao e do consumo. A terceira equa^ao mostra 

o processo de variancia-covariancia, onde C, Aik e Gik sao matrizes nxn de parametros com C trian- 

gular. K determina a generalidade do processo. 

Essa especificagao e chamada de BEKK, e e devida a Engle et al. (1995). A vantagem desse 

modelo em rela^ao a outros e que a representagao para a matriz Ht garante que ela seja positiva de- 

finida para todos os valores de r|t e, adicionalmente, que existam menos parametros para estimar 

do que em representagoes Vec tradicionais. 

Para evitar a estimagao de um numero excessivo de parametros supomos um GARCH-M 

(1,1), onde Ht e dado por: 

H=C'C + 
a n a 12 

a 21 a 22 

^/-l £t-lVt-l 

V. t-l 

^11 ^12 
+ 

<£ll S12 §11 §12 

|_^21 a22_ Jll ^22 _ .§21 §22 _ 

(19) 

Usamos o metodo de estimagao de quase maxima verossimilhanga proposto por Bollerslev e 

Wooldridge (1992). O estimador e consistente para nao normalidade dos residuos, o que e uma ca- 

ractenstica comum nesse tipo de modelagem. Einalmente, na estimagao utilizamos o algoritmo de 

otimizagao numerica de Berndt et al. (1974), mais conhecido como BHHH. Testes de Ljung-Box e 

LM tambem serao usados para identificar se nao ha mais estruturas GARCH nos residuos. Os re- 

sultados das estimagoes sao apresentados nas Tabelas 2 e 3. 

As variaveis que vamos usar na equagao (14) sao as previsoes feitas a partir das tres equagoes 

nas Tabelas 2 e 3. Testes de raiz unitaria sobre as previsoes da variancia e covariancia mostraram 
78 

que estas sao estacionanas. 

Para estimar a equagao (14) usamos o procedimento de co-integragao. Temos seis variaveis no 

seguinte vetor auto-regressivo 

X, = A*,-i +xvD
t 

t = h J 

27 Veja Bollerslev et al. (1995) e Engle et al. {op. cit.) para mais detalhes. 

28 O teste para a variancia da inflagao nao foi conclusivo, mas esse resultado se deve a presenga de inliers decorridos dos pianos de 
estabilizagao. 
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onde Xt = {juros nominais, inflagao, taxa de crescimento do consumo, variancia da inflagao, vari- 

ancia do consumo, covariancia}, Ej,...., £t sao i.i.d. Np(0,S) e Dt sao as dummies dos pianos. No 

caso tradicional, supoe-se que essas dummies sejam apenas sazonais, mas no nosso caso estas inclu- 

em as dummies dos pianos de estabilizagao como defmidas nos testes de raiz unitaria. 

Tabela 2 - GARCH bivariado - Inflagao e consumo de nao-duraveis - 1975 a 2000 

A;r = 0.073A;r 1-0.034A^r <:i+0.236f -0.196£" - cruzado-0.l6Abresser 
1 0.042 t 1 0.025 t 3 0.089 /"1 0.075 1 ~Z 0.036 0.03 

0.293verao - 0.21S collorl - 0.067 - 0.342rea/ + 18.965 <7? 
0.008 0.079 0.008 5.533 

ATT 

AC = - 0.468 AC . - 0.153 AC o-0.131AC .-0.116AC ;.+0.058AC . 
1 0.059 1 1 0.059 0.062 r~4 0.06 ^ ~3 0.051 r ~0 

+ 0.050 AC -0.304 co/Zorl 
0.054 o.039 

 
1 

Ci — 
w

 i o
 

2 
^22,1 

0.001 0 
0.0001 

0.01 0.059 
0.046 0.024 

0.001 0 
0.0001 

0.01 0.059 
0.046 0.024 

+ 
0.878 

0.016 

0.704 
0.273 

'U-l 

'l.f-l£2,f-l 

'l,f-l 2,/- 
2 

^2./-! 

0.878 
0.016 

0 

-0.704 
0.273 

0.504 
0.04 

0 

0.210 
0.112 

^11,1-1 

22,/-I 

0.504 
0.04 

0 

0 

0.210 
0.112 

Inflagao Consumo de nao-duraveis 

Ljung-Box Q(24) = 29.07 Ljung-Box Q(24) = 25.61 

Ljung-Box Q2(24) = 25.90 Ljung-Box Q2(24) = 17.31 

Estatistica LM - TR2 = 4.98 Estatistica LM — TR2 = 4.25 

Nota: As regressoes de inflagao inclmram as dummies dos pianos de estabiliza^ao, e as de consumo inclmram uma dummy 

para o Piano Collor 1. 

Como os residuos nao apresentaram normalidade, usamos o metodo de Bollerslev e Wooldridge (1992) para dar consistencia 

as estimativas. 
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Tabela 3 - GARCH bivariado - Inflagao e consumo de nao-duraveis - 1975 a 1994 

A;r = 0.067A;r . -0.095 A^r _40.257 e , -0.187 f 0 + 0.187 f(_3 + 0.170f(_4 - 0.136cruzado -0.166bresser 
0 031 n mi t — j aoo t — i r\ f\no t — Z 0.078 0.082 f\ nin r* nn 0.023 0.082 0.078 0.037 0.037 

- 0.286 verao - 0.288 collorl- 0.067+ 27.551cr? 
0.008 0.085 0.008 8.318 

kTT 

AC =-0.012-0.510AC ,-0.157 AC ^ -0.139AC ,-0.172AC ^H-0.145AC 
0.007 0.061 t-l 0.065 7-2 0.079 r-4 0.098 7-5 0.076 7-6 

-0.132 AC 0.334co//orl 
0.057 7-7 

1 i.r 

12,r 22,/ 

0.039 

0.001 
0.0003 

0.027 -0.04 
0.057 0.037 

0 

+ 
0.386 

0.057 

0.281 
0,104 

11,/-1 

0.001 
0.0003 

0 
+ 

0.923 
0.018 

0 

0.027 -0.04 
L 0.057 0.037 

0 -0.762 
0.142 

(*l,l-lff2,l-l 
"0.386 

0.057 
0 

&22.I-1 0 0.281 
0.104 

1.1-1 

'\,t-\ 2,t-l 

£l,l-l£2ti-l 

'2,1-1 

0.923 
0.018 

0 

0 

-0.762 
0.142 

Inflagao Consumo de nao-duraveis 

Ljung-Box Q(24) = 26.96 

Ljung-Box Q2(24) = 32.71 

Estatistica LM-TR2 = 45.77 

Ljung-BoxQ(24) = 24.35 

Ljung-BoxQ2(24) =17.83 

Estatistica LM — TR2 = 5.22 

Nota: As regressoes de inflagao incluiram as dummies dos pianos de estabilizagao ,e as de consumo inclufram uma 
dummy para o Piano Collor 1. 

Como os residues nao apresentaram normalidade, usamos o metodo de Bollerslev e Wooldridge (1992) para dar consistencia 
as estimativas. 

As Tabelas 4 a 7 apresentam os testes de co-integragao, sendo o primeiro o de maxima verossi- 

milhanga e o segundo a estatistica do trago. Os valores apresentados na coluna a direita desses tes- 

tes sao as corregoes de Reimers (1992). Logo abaixo esta o teste sobre as restrigoes da equagao (14). 

Tabela 4 — Co-integragao usando taxa overnight e consumo de nao-duraveis: 1975 a 2000 

H0:posto=p -Tlog(l-mu) usando T-nm 95% -Tsum log(.) usando T-nm 95% 

o
 II II CL 132.7** 119.3** 40.3 387.7** 348.4** 102.1 

P<=1 93.87** 84.36** 34.4 254.9** 229.1** 76.1 

CM II V 
CL 75.72** 68.05** 28.1 161.1** 144.8** 53.1 

p<=3 57.64** 51.8** 22.0 85.35** 76.7** 34.9 

p<=4 20.88** 18.76* 15.7 27.71** 24.9** 20.0 

p<=5 6.834 6.142 9.2 6.834 6.142 9.2 

Equagao estrutural supondo (14) 

LO LI LCONNSA varinf varconn covar constante 

1.0000 -1.047 -1.57 0.5 0.093 1.57 0.0011 

(0.12) 

LR-test, posto-5, x2(1) = 0.44 [0.50 

Nota: LI e o logaritmo da taxa de inflagao, LO, da taxa over, LCONNSA, da taxa de crescimento do consumo, varinf 
e a variancia da taxa de inflagao, varconn e a variancia da taxa de crescimento do consumo e covar e a covari- 
ancia entre a taxa de crescimento do consumo e a taxa de inflagao. Em todos os sistemas testados foram colo- 
cadas dummies para os pianos de estabilizagao semelhantes as usadas nos testes de raiz unitaria. Para a escolha 
das defasagens foram usados os criterios de Schwartz e Hannan-Quinn e quando houve discrepancia entre os 
dois optou-se pelo ultimo como criterio de decisao. Para o overnight^ o numero de defasagens do VAR foi 3, 
sendo que nao foi possivel obter normalidade dos residuos devido as diversas quebras observadas. Tambem 
optamos pela inclusao de constante apenas no espago de co-integragao. O teste LR apresentado tambem testou 
a exogeneidade fraca das variaveis do lado direito, tendo sido aceita a hipotese de exogeneidade fraca. 
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Tabela 5 — Co-integra^ao usando taxa overnight e consume de nao duraveis: 1975 a 1994 

H0:posto=p -Tlog(l-mu) usando T-nm 95% -Tsum log(.) usando T-nm 95% 

o
 n n CL 123.1** 113.4** 40.3 365.5** 336.7** 102.1 

II V 
CL 103** 94.84** 34.4 242.4** 223.3** 76.1 

p<=2 67.2** 61.89** 28.1 139.4** 128.4** 53.1 

p<=3 34.39** 31.67** 22.0 72.24** 66.5** 34.9 

p<=4 31.94** 29.42* 15.7 37.85** 34.8** 20.0 

p<=5 5.905 5.439 9.2 5.905 5.439 9.2 

Equagao estrutural supondo (14) 

LO LI LCONNSA varinf varconn covar constante 

1.0000 -0.517 -9.62 0.5 46.32 9.62 -0.056 

(0.13) 

LR-test, posto-5, x2(1) = 0.05 [0.82] 

Nota: igual a Tabela 4. 

Tabela 6 - Co-integragao usando taxa CDB e consumo de nao-duraveis ;1975 a 2000 

H0:posto=p -Tlog(l-mu) usando T-nm 95% -Tsum log(.) usando T-nm 95% 

o
 II II Q
. 164.5** 154.7** 40.3 474.9** 446.7** 102.1 

II V 
CL 133.9** 126** 34.4 310.5** 292** 76.1 

p<=2 94.09** 88.5** 28.1 176.5** 166** 53.1 

CO II V 
CL 57.94** 54.5** 22.0 82.42** 77.52** 34.9 

p<=4 14.88 13.99 15.7 24.48** 34.8** 20.0 

p<=5 9.605* 9.035 9.2 9.605* 9.035 9.2 

Equagao estrutural supondo (14) 

LCDB LI LCONNSA varinf varconn covar constante 

1.0000 -0.89 -2.32 0.5 2.69 2.35 -0.02 

(0.06) 

LR-test, posto-5, x2(1) = 5.17 [0.02] 

Nota: LI e o logaritmo da taxa de inflagao, LCDB, da taxa de juros do Certificado de Deposito Bancario, 

LCONNSA, da taxa de crescimento do consumo, varinf e a variancia da taxa de inflagao, varconn e a varian- 

cia da taxa de crescimento do consumo e covar e a covariancia entre a taxa de crescimento do consumo e a taxa 

de inflagao. Em todos os sistemas testados foram colocadas dummies para os pianos de estabilizagao semelhan- 

tes as usadas nos testes de raiz unitaria. Para a escolha das defasagens foram usados os criterios de Schwartz e 

Hannan-Quinn, e quando houve discrepancia entre os dois optou-se pelo ultimo como criterio de decisao. 

Para o CDB, o numero de defasagens do VAR foi 3, sendo que nao foi possivel obter normalidade dos residuos 

devido as diversas quebras observadas. Tambem optamos pela inclusao de constante apenas no espago de co- 

integragao. O teste LR apresentado tambem testou a exogeneidade fraca das variaveis do lado direito, tendo 

sido aceita a hipotese de exogeneidade fraca. 
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Tabela 7 — Cointegragao usando taxa CDB e consume de nao-duraveis: 1975 a 1994. 

H0:posto=p -Tlog(l-mu) usando T-nm 95% -Tsum log(.) usando T-nm 95% 

o
 

II II 
Q

- 183** 173.4** 40.3 493.4** 467.5** 102.1 

II V
 

Q
. 136.9** 129.7** 34.4 310.4** 294.2** 76.1 

P<= 2 97.69** 92.57** 28.1 173.5** 164.4** 53.1 

p<=3 42.32** 40.1** 22.0 75.82** 71.84** 34.9 

p<=4 22.28** 21.11** 15.7 33.5 ** 31.74** 20.0 

p<=5 11.22* 10.63* 9.2 11.22* 10.63* 9.2 

Equagao estrutural supondo (14) 

LCDB LI LCONNSA varinf varconn covar constante 

1.0000 -0.72 -7.89 0.5 31.15 7.89 0.21 

(0.10) 

LR-test, posto-5, x2(1) = 2.38 [0.12] 

Nota: igual a Tabela 6. 

Como salientado anteriormente, a presenga de variaveis estacionarias aumenta o numero de 

vetores de co-integragao, mas nao indica, necessariamente, que cada um dos vetores tenha um sig- 

nificado economico distinto. No nosso caso, importa o resukado de um dos vetores e a sua identifi- 

cagao de acordo com a forma estrutural apresentada pela equagao (14). 

O primeiro resukado a ser destacado e o de a hipotese de co-integragao ter sido aceita em to- 

das as estimativas realizadas. Alem de testar a forma estrutural da equagao (14), estimamos os veto- 

res de co-integragao com restrigoes impostas no vetor de longo prazo ((3) e no vetor de curto prazo 

(a). A restrigao imposta nesse ultimo pode ser considerada como um teste de exogeneidade fraca 

onde testamos a hipotese de que os componentes de volatilidade e a taxa de crescimento do consu- 

me seriam exogenos. Os testes de restrigao sobre (X e P foram feitos conjuntamente e utilizou-se o 

teste de razao de verossimilhanga (LR) como estatistica de decisao, como proposto em Johansen e 

Juselius (1992) e Johansen (1991). Vale dizer que os testes indicaram que todas as variaveis do lado 

direito da equagao (14) foram consideradas fracamente exogenas. 

Os coeficientes relatives ao efeito Fisher pleno sao estatisticamente menores do que I,29 como 

costumeiramente sao encontrados na literatura brasileira e internacional, o que e devido a pre- 

senga do premio de risco da inflagao. Como o risco inflacionario nos paises desenvolvidos e relati- 

vamente pequeno, justifica-se desconsiderar a existencia de premio de risco, e mesmo quando se 

estima tais valores os resultados sao geralmente insignificantes. Mas no caso de pafses com histori- 

co de inflagao elevada essa desconsideragao nao se justifica, como pode ser observado pelos valores 

estimados. No caso do CDB, taxa comumente usada em outros estudos, a resposta da taxa de juros 

29 Os desvios padroes dos coeficientes sao apresentados nas Tabelas de 4 a 6 e apenas a taxa over no penodo complete apresentou 
coeficiente estatisticamente igual a 1. 

30 O exemplo mais recente de estimagao para o caso brasileiro detectou um efeito Fisher pleno de um para um. Ver Carneiro et al. 
(2002). 
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a inflagao e de apenas 0.72 para o penodo que vai ate 94, mas e de 0.89 para o periodo completo. O 
31 

mesmo comportamento pode ser observado na taxa over. 

O resultado mais interessante, contudo, e o que se refere a estimagao do coeficiente de aversao 

ao risco. Para o penodo que vai ate 1994, ou seja, antes da implementagao do Piano Real, o valor 

estimado e de 9.6 para a taxa over e 7.8 para o CDB. Se compararmos esses resultados com os do 

penodo completo vemos que este ultimo apresenta valores bem menores: 1.57 e 2.32 para a taxa 

over e CDB, respectivamente. Este comportamento durante hiperinflagoes e consistente com o ob- 

servado em outros paises que passaram por penodos inflacionarios, como e o caso de Israel.32 

Usando metodologia diferente, Balsam ct al. encontraram um coeficiente de aversao ao risco igual 

a 5 para o penodo hiperinflacionario israelense, o que e condizente com nossos resultados, uma 

vez que o perfodo hiperinflacionario israelense foi mais moderado que o brasileiro. 

Uma possivel explicagao para esse premio de risco elevado pode ser a expectativa de que uma 

"catastrofe" economica venha a ocorrer e o governo seja obrigado a dar um default na dfvida. A 

ideia e de que os investidores estao racionalmente preocupados com a probabilidade de que algo 

inesperado venha a interromper o fluxo de pagamentos dos juros dos titulos, e essa inseguranga se 

reflete num premio de risco maior. Esse tipo de explicagao vem sido sugerida na literatura de equity 

premium puzzle para justiflcar o elevado equity premium observado nas estimativas, e e geralmente 

chamado de surivorship bias (vies de sobrevivencia).33 

4 ConclusAo 

O presente artigo buscou estimar o componente de incerteza inflacionaria embutida nas taxas 

de juros nominais. Incluindo o penodo hiperinflacionario das decadas de 80 e 90 conseguimos 

identiflcar um efeito Fisher menos forte do que o normalmente encontrado na literatura sobre o 

tema no Brasil. Com efeito, entre 1975 e 1994, antes do Piano Real, o coeficiente de Fisher para o 

CDB foi de 0.72 contra 0.89 para o penodo completo, incluindo o Piano Real. Tal comportamento 

foi detectado igualmente na taxa de juro overnight. A razao para esse descasamento e a nao consi- 

deragao de um premio de risco inflacionario nas estimadas feitas anteriormente. De fato, esse pre- 

mio de risco nao apenas e signiflcativo como tambem indica que os agentes tinham um grau de 

aversao ao risco essencialmente mais elevado durante o penodo hiperinflacionario do que no peno- 

do completo. Tal comportamento pode ser explicado como um "vies de sobrevivencia" Como os 

agentes racionalmente nao sabem se o governo vai conseguir honrar seus titulos, eles pedem um 

premio de risco para compensar esse fator. Esse vies e geralmente usado para explicar o equity pre- 

muim puzzle no caso de economias com comportamento esperado ruim, o que parece ser o caso 

brasileiro dos anos 80 e 90. 
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