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Resumo

Utilizando um modelo DSGE, este trabalho procura estimar a taxa de
juros natural da economia brasileira no período 2000T1-2018T4, além de
avaliar o comportamento do Banco Central durante o período. Para tanto,
espera-se que uma curva estimada da taxa natural de juros seja suficiente
para avaliar a conduta da política monetária. Nossos resultados mostram
que a taxa de juros natural começou a declinar de 2002 até o final de
2012, quando se elevou até meados de 2016, permanecendo estável a par-
tir de então. Além disso, o “hiato da taxa de juros” aumentou no início do
mandato de Meirelles, pois o objetivo era construir a reputação do Banco
Central, fato que apoiou a queda dessa variável até a primeira metade da
administração Tombini. Posteriormente o hiato das taxas apresentou uma
tendência de aumento até o restante dessa administração e passa a cair
novamente após a chegada de Goldfajn ao Banco Central.

Palavras-chave: taxa natural de juros; política monetária; modelos DSGE.

Abstract

Using a DSGE model, this paper seeks to estimate the natural interest
rate of the Brazilian economy in the period 2000T1-2018T4, in addition
to assessing the behavior of the Central Bank during the period. There-
fore, it is expected that an estimated curve of the natural interest rate will
be sufficient to assess the conduct of monetary policy. Our results show
that the natural rate started to decline from 2002 until 2012, when it rose
until mid-2016, remaining stable since then. In addition, the interest rate
gap increased at the beginning of Meirelles’ mandate, as the objective was
to build the reputation of the Central Bank, a fact that supported the fall
of this variable until the first half of the Tombini administration. Sub-
sequently, the rate gap it showed an upward trend until the rest of this
administration and starts to fall again after Goldfajn’s arrival at the Cen-
tral Bank.

Keywords: natural rate of interest; monetary policy; DSGE models.
JEL classification: E10, E43, E52

DOI: http://dx.doi.org/10.11606/1980-5330/ea189734
* Univesidade Estadual de Ponta Grossa. E-mail: cjunior@uepg.br
† Universidade Pablo de Olavide e Univesidade Estadual de Ponta Grossa. E-mail: agcin-
tado@upo.es.
‡ Univesidade Estadual de Ponta Grossa. E-mail: karlomjunior@hotmail.com

Recebido em 19 de agosto de 2021 . Aceito em 02 de fevereiro de 2022.

http://dx.doi.org/10.11606/1980-5330/ea189734


434 Costa Junior et al. Economia Aplicada, v.27, n.4

1 Introdução

Devido ao fato de não ser diretamente observável, a taxa de juros natural
(também chamada de taxa neutra ou estrutural) só pode ser estimada. De
um modo geral, existe uma ampla variedade de metodologias diferentes para
medir essa variável. Como sugerido por (doojav; gantumur, 2019), nas últi-
mas duas décadas três abordagens estão sendo mais utilizadas para estimar
a taxa de juros natural variante no tempo: modelos de gerações sobrepos-
tas (OLG) com abordagem demográfica; abordagens econométricas, dividida
entre subabordagens baseadas na metodologia VAR e na metodologia de mo-
delos semiestruturais e; por último, a abordagem de modelos DSGE (Dynamic
Stochastic General Equilibrium). No presente artigo foi utilizado um modelo
novokeynesiano com abordagem DSGE baseado em Gali (2008) para analisar
o desenvolvimento e os determinantes estruturais da taxa natural da econo-
mia brasileira para o período entre 2000T1-2018T4. Deve ser notado que di-
ferentes metodologias de estimativa são frequentemente justificáveis e todas
reservam certas limitações.

A taxa natural é a taxa de juros real que vigoraria no caso em que o pro-
duto corrente se iguala ao seu potencial e a taxa de inflação torna-se estável
(laubach; williams, 2003), isto é, quando a atividade econômica e a taxa de
variação do nível de preços não se aceleram nem se desaceleram (okazaki;
sudo, 2018). Essa taxa é considerada como uma taxa de referência ao ava-
liar se a postura da política monetária é acomodatícia ou não. Teoricamente,
portanto, é importante estimar a taxa natural e determinar se a taxa real de
juros é maior oumenor que as estimativas daquela. Não surpreendentemente,
as observações sobre a taxa natural são frequentemente citadas em discursos
de banqueiros centrais das principais economias do mundo (carney, 2012;
constâncio, 2016; yellen, 2015).

Para o Banco Central do Brasil (2017), a taxa de juros natural é um ponto
de referência para a condução da política monetária. Isso porque quando a
taxa de juros real está em um patamar abaixo da taxa de juros natural, ela
exerce um efeito de impulsionar a atividade econômica e, por outro lado,
quando a taxa real está acima da estrutural, seu efeito é contracionista, re-
duzindo a inflação. Ainda segundo o estudo, o comportamento de tal variável
depende das condições estruturais da economia, tais como a taxa de cresci-
mento do produto potencial, a taxa de crescimento populacional, a preferên-
cias da intertemporal do consumo por parte das famílias, as perspectivas de
longo prazo da política fiscal e a eficiência do sistema financeiro. Portanto,
reformas e ajustes estruturais da economia podem afetar a taxa natural, que
por sua vez seria independente de fatores cíclicos, tais como movimentos do
hiato do produto e de desvios da inflação em relação à meta estipulada.

Discutimos o comportamento e determinantes estruturais da taxa natu-
ral usando a literatura econômica de referência e as estimativas derivadas do
modelo proposto. Resultados diferentes calculados por modelos estruturais,
juntamente com outros modelos, sugerem uma provável redução da taxa na-
tural em países desenvolvidos como no Japão (okazaki; sudo, 2018), em que
se observa uma contínua redução da taxa desde a década de 90 e atualmente
estima-se que esteja em torno de 0%. Estimativas observadas para a econo-
mia americana e a Zona do Euro também apresentam valores historicamente
baixos e próximos a zero, devido a fatores como a queda na tendência de cres-
cimento, excesso de poupança global e prêmios de risco (pescatori; turunen,
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2016).
De fato, as estimativas para a taxa de juros natural apresentam uma ten-

dência de queda nos últimos anos para o grupo de países desenvolvidos e para
vários outros, incluindo o Brasil, tal como pode ser visto em Brand, Bielecki e
Penalver (2018), em que os autores comparam as estimativas geradas pormeio
de várias metodologias para a Zona do Euro e em Kaplan et al. (2018), quando
o mesmo exercício é realizado para os Estados Unidos. Além disso é mostrada
a tendência de redução das taxas nominais de longo prazo que remuneram os
títulos públicos das principais economias, que se inicia na primeira metade
dos anos 1980.

Blanchard (2020) elenca os fatores que podem possibilitar a reversão dessa
tendência e impulsionar as taxas neutras das economias mundiais devido à
pandemia de Covid-19. Contudo, o autor acredita que a possibilidade é re-
mota. O fator principal para essa redução seria a maior oferta de títulos
por parte dos governos, objetivando amenizar os efeitos econômicos perver-
sos causados pela pandemia. O autor afirma que um ponto a mais na relação
dívida/PIB pode levar a taxa neutra entre 2 e 4 pontos bases a menos e que,
assumindo a possibilidade dessa relação aumentar 60%, isso levaria a um au-
mento de 120 a 240 pontos bases na taxa neutra, embora o mais provável seja
que esse efeito seja amenizado por outros fatores tais como a contração da
demanda por consumo e investimento por motivos precaucionais.

O Banco do Japão estimou a taxa natural no Japão, usando várias metodo-
logias em sua “Avaliação Abrangente” (fujiwara et al., 2016). As estimativas
da taxa natural com base nos modelos estruturais que descrevemos aqui, o
Modelo de Equilíbrio Geral Estocástico Dinâmico e o Modelo de Gerações So-
brepostas, poderiam servir para direcionar os impulsionadores subjacentes
da taxa natural e serem consideradas como suplementos a essas estimativas já
utilizadas.

Economistas de banco centrais têm usado cada vez mais modelos estrutu-
rais no estudo da taxa natural (del negro et al., 2017; gagnon; johannsen;
lopez-salido, 2016; neri; gerali, 2019). Modelos estruturais fornecem pre-
visões teóricas sobre as decisões econômicas tomadas por famílias e empresas
que determinam a taxa natural. Eles mostram como essas decisões são in-
fluenciadas por mudanças na estrutura econômica, tais como mudanças na
tecnologia neutra (que são aquelas que afetam todos os fatores de produção
homogeneamente, e podem ser identificados), na paisagem demográfica, no
funcionamento da intermediação financeira, e como tais mudanças, por sua
vez, levam a mudanças na taxa natural. O uso dessa classe de modelo per-
mite, por exemplo, identificar os determinantes da taxa natural e avaliar o
impacto na taxa natural de mudanças futuras na estrutura econômica. Con-
tudo, Pescatori e Turunen (2016) destacam que as taxas neutras derivadas de
modelos DSGE tendem a mostrar maior variabilidade do que é comumente
considerado pelos policy makers.

No relatório do Estudo Especial nº 71/2019 do Banco Central do Brasil
(2019), a taxa chamada estrutural (ou natural) da economia brasileira foi cal-
culada a partir de informações extraídas do Sistema Expectativas de Mercado
(pesquisa Focus realizada semanalmente pela instituição), que segundo o es-
tudo, deve estar correlacionada com a taxa natural. A mediana para a taxa
de juros real, calculada a partir das expectativas das instituições que partici-
pam da pesquisa para a taxa Selic e para o IPCA (Índice Nacional de Preços
ao Consumidor Amplo), chegou a 5,76% a.a., em janeiro de 2016, e retornou
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para 2,9% a.a., em novembro de 2019, o que sugeriria uma redução da taxa
estrutural.

Utilizando um modelo dinâmico com Regra de Taylor com intercepto (dy-
namic model for the Taylor rule intercept), Duarte (2010) estima a taxa de juros
natural da função de reação do Banco Central para os anos de 2000 a 2009
usando um filtro de Kalman. Nesse caso, a taxa natural, representada pelo
intercepto da Regra de Taylor estimada, seria a taxa implícita nas decisões de
política monetária que eliminaria o hiato do produto e os desvios da inflação
esperada em relação à meta perseguida pela autoridade monetária. A autora
utiliza um filtro Hodrick–Prescott (HP) para a Taxa Selic Real ex-post e ex-
ante de referência (nesse caso apresenta três estimativas, uma deflacionada
pelo IPCA esperado para os anos T e T+1, outra pelo IPCA esperado para os
próximos 12 meses e, por fim, por meio da taxa Swap 360). Os resultados
sugerem um gap relativamente pequeno entre a taxa natural estimada e as
taxas reais obtidas com o filtro HP ou mesmo em comparação com a taxa real
corrente. Nota-se um significativo declínio da taxa natural entre o período de
2000 a 2009.

De modo semelhante, Barcellos Neto e Portugal (2009) usam filtros HP e
BandPass (BP) para as taxas naturais de juros ex-post e ex-ante de longo prazo.
Embora os resultados do trabalho sugiram uma taxa natural entre 1999 e 2005
alta para os padrões internacionais, uma vez que a taxa real corrente flutuou
ao redor da taxa natural estimada, os autores consideram que o Banco Central
do Brasil foi neutro durante o período observado. Portanto, os autores consi-
deram que os resultados obtidos são inconsistentes com as diversas críticas de
que o Banco Central do Brasil opera uma política monetária rígida no período
avaliado. Para uma taxa de juros de política monetária mais baixa que fosse
sustentável a longo prazo, como o desejado, seriam necessárias políticas que
afetassem a taxa de juros natural, isto é, políticas que afetassem o aumento da
produtividade total dos fatores, a elasticidade intertemporal do consumo ou a
sensibilidade da inflação em relação às expectativas dos agentes econômicos.

Utilizando um modelo semiestrutural para uma economia aberta, Ronchi
Neto e Candido (2018) estimam a taxa de juros neutra para a economia brasi-
leira referente ao período de 2002T1 a 2017T3. Os resultados apontam para
uma trajetória temporal da taxa semelhante à estimada no presente trabalho.
Para fim de comparações os autores também estimaram a taxa neutra usando
um filtro HP e um filtro de Kalman com preferência intertemporal constante
dos consumidores e com time varying intertemporal preference, obtendo resul-
tados semelhantes.

A tentativa de conhecer o nível e a trajetória da taxa natural (variável não
observada) é importante para maior eficácia da política monetária. Isso por-
que, ao manter a taxa de juros da política monetária abaixo (acima) da taxa
natural, a autoridade monetária estaria, no curto prazo, expandindo (con-
traindo) a demanda agregada e acelerando (desacelerando) a inflação. Por-
tanto, quanto mais acurada for tal estimativa, menor será o custo da política
monetária. Dadas tais considerações, o objetivo do presente trabalho consiste
em estimar a taxa natural de juros para a economia brasileira do primeiro
trimestre de 2000 ao quarto trimestre de 2018 usando um modelo novokey-
nesiano canônico com abordagem DSGE baseado em Gali (2008).

Posteriormente, será estudado o comportamento da política monetária do
Banco Central do Brasil, tendo como referência a taxa natural estimada. Isto
é, em que momentos o Banco Central foi mais conservador (hawkish), no sen-



A taxa de juros natural em modelos DSGE: o caso do Brasil 437

Figura 1: Taxa de juros natural para o Brasil realizada por Pereira
e Valecico (2019)

Figura 2: Taxa de juros natural para o Brasil – Mediana Modelos
Selecionados – realizada por Itaú Asset Manegement (2017)

tido de manter a taxa corrente acima da taxa natural ou em que momentos foi
expansionista (dovish), mantendo a taxa de juros abaixo da natural estimada
pelo modelo. Para uma primeira ilustração do comportamento da variável
para a economia brasileira, as Figuras 1 e 2 são reproduzidas dos estudos rea-
lizados pelo Itaú Asset Manegement (2017) e pelo Departamento de Pesquisa
Econômicas do Bradesco (Depec) por Pereira e Valecico (2019) e sugerem uma
tendência de redução nas taxas naturais segundo as estimativas dos autores.

Os resultados do presente trabalho sugerem, em semelhança com os resul-
tados dos trabalhos apresentados nos gráficos acima, que a taxa de juros natu-
ral começou a declinar no segundo trimestre (T2) de 2000 até o final de 2012,
quando diminui de 4,9% para 1,64% e passa a subir e alcançar o patamar de
2,35% em 2016 T4. Posteriormente, volta a apresentar uma redução chegando
a 2,21% em 2017 T4 e fecha a série em 2018 T4 com o valor de 2,36%. Adici-
onalmente, o “hiato da taxa de juros” – a diferença entre a taxa de juros real
observada e a taxa de juros natural – aumentou no início do mandato de Mei-
relles, quando o objetivo era construir a reputação do Banco Central, fato que
possibilitou a queda dessa variável até a primeira metade da administração
Tombini. Mas uma política monetária menos rígida diminuiu a credibilidade
da autoridade monetária até a mudança de diretoria em 2016, como sugerido
por Vereda et al. (2020), e assim o hiato entre ambas as taxas apresentou uma
tendência de alta até o final daquela administração. Na sequência, sob a ad-
ministração de Goldfajn, esse déficit cai significativamente, como poderá ser
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observado na Figura 9.
Buscando atender os objetivos citados acima, o presente artigo foi organi-

zado da seguinte maneira: além desta introdução, a seção dois trata de uma
explanação teórica sobre a taxa de juros natural e suas estimativas usando
uma abordagem DSGE; a terceira seção expõe o modelo usado e a estraté-
gia teórica seguida pelos autores para estimar a taxa natural; a quarta seção
trata da análise empírica e expõe os resultados estimados, além de analisá-los,
conectando-os com os objetivos propostos pelo artigo e as referências. E, por
último, serão apresentadas as conclusões.

2 A taxa de juros natural em modelos DSGE

Modelos DSGE novokeynesianos têm sido amplamente usados por bancos
centrais e economistas acadêmicos para uma melhor compreensão de como
a economia absorve choques exógenos, como reage a mudanças nas políticas
econômicas, para estimar o comportamento futuro de algumas variáveis cha-
ves, entre outras questões. Uma característica importante desses modelos é
que eles nos permitem estimar alguma variável não observada, baseando-se
em algum arcabouço teórico e nos dados observados. Nesse contexto, pode-
mos estimar o comportamento da taxa real de juros. Em termos práticos, a
produção real se desvia da produção potencial devido a fricções associadas a
rigidezes nominais, e a taxa natural é, portanto, definida como a taxa de ju-
ros real que prevalece sob uma economia hipotética na qual tais fricções estão
ausentes e a produção coincide com a natural.

Laubach e Williams (2016) argumentam que a taxa natural pode ser de-
finida como a taxa real de juros de curto prazo consistente com a economia
operando em seu nível potencial, em que a possibilidade de choques transi-
tórios de demanda e oferta seria reduzida e, consequentemente, eliminaria
as pressões sobre o desvio da taxa de inflação observada de sua tendência de
longo prazo. Assim, os autores adotam uma definição da taxa natural por
meio de uma perspectiva de “longo prazo”, em que a taxa natural seria a taxa
de juro real que deve prevalecer entre cinco ou dez anos depois que a econo-
mia absorveu flutuações cíclicas e está expandindo de acordo com a taxa de
tendência. Note que essa definição é análoga à definição fornecida no pará-
grafo anterior. Segundo os autores, a taxa natural mudaria ao longo tempo
em resposta a mudanças estruturais altamente persistentes nas estruturas de
demanda ou oferta agregadas como, por exemplo, mudanças nas projeções de
longo prazo para o déficit orçamentário do governo.

Os autores investigam se a redução observada na taxa natural americana
pós-crise financeira é uma tendência que perdurará e, nesse caso, episódios
com zero lower bound serão frequentes e duradouros, fomentando a hipótese
de estagnação secular (summers, 2014). Adicionalmente, um ambiente de es-
tagnação secular e baixa taxa natural de juros favoreceria abordagens de polí-
tica monetária e fiscais não convencionais (blanchard; summers, 2020).

Como mostrado na Figura 3, os três gráficos da figura apresentam uma
curva IS, que denota o equilíbrio no mercado de bens, com a taxa de juros real
no eixo vertical e o produto no eixo horizontal. No gráfico, na parte de cima,
à esquerda tem-se a taxa de juros real observada e o produto corrente em uma
economia com preços fixos, tal como se observa em situações reais. A taxa de
juros real é o preço que iguala a demanda e a oferta de fundos emprestáveis
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Figura 3: A taxa natural em modelos novokeynesianos

e há uma relação negativa entre ela e o nível de produção. No gráfico, na
parte de cima à direita, temos uma situação similar, porém representando
uma economia hipotética com plena flexibilidade de preços. Nessa economia,
a taxa de juros que igualaria a demanda e oferta de fundos seria a taxa natural
e o produto correspondente seria o potencial. A diferença entre ambas as
taxas de juros, real e natural, é chamada de hiato da taxa de juros, bem como
a diferença entre a produção gerada sob cada taxa é chamada de hiato do
produto.

Portanto, o hiato do produto é zero quando a taxa natural é igual à taxa
de juros real, o que, por sua vez, implica que a taxa de inflação seja igual à
sua taxa-alvo em um ambiente institucional da política monetária guiada por
um regime de metas de inflação. Nesse sentido, a taxa natural é a taxa real
em que a atividade econômica e os preços não se aceleram nem se desacele-
ram, como dito no inicialmente. Trata-se de uma situação em que a taxa de
crescimento do produto e a variação dos preços são constantes e definidas por
fatores reais da economia. Considera-se, portanto, a taxa natural como sendo
a taxa real de juros real em uma economia hipotética na qual todos os preços
são plenamente flexíveis.

Okazaki e Sudo (2018) indicam cinco fatores que foram considerados con-
dutores essenciais dessas curvas em estudos e avaliam suas importâncias quan-
titativas estimando ummodelo DSGE que incorpora esses cinco fatores usando
dados do Japão. Os cinco fatores são: (i) tecnologia neutra, que são aque-
las que afetam todos os fatores de produção homogeneamente, e podem ser
identificados. Como coloca Fisher (2006), choques tecnológicos neutros per-
manentes podem ser identificados se eles forem a única fonte de mudanças
de longo prazo na produtividade do trabalho; (ii) funcionamento da inter-
mediação financeira; (iii) fatores demográficos; (iv) tecnologia específica para
investimentos e;(v) fatores de demanda. Cada fator pode deslocar a curva de-
manda ou a curva de oferta de fundos ou mudar suas inclinações, afetando a
taxa natural. Para o Japão, o resíduo de Solow, que é a proxy da tecnologia
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neutra, exibiu uma desaceleração desde os anos 90. Isso induziu uma queda
no retorno sobre o capital, o que poderia ter contraído a demanda por inves-
timento das empresas e deprimido a taxa natural.

Em relação à economia brasileira, Ribeiro e Teles (2013) estimam a taxa na-
tural de juros entre o final de 2001 e segundo trimestre de 2010 usando dois
modelos, Laubach e Williams (2003) e Mésonnier e Renne (2007). Segundo
os autores, as estimativas provenientes dos dois modelos não apresentam di-
ferenças relevantes, o que gera maior confiabilidade nos resultados obtidos.
As estimativas mostram que a taxa natural de juros declinou na economia
brasileira entre 2006 e 2010. A mensuração da taxa natural de juros, adi-
cionalmente, possibilitou que fosse feita uma avaliação da condução da polí-
tica monetária implementada pelo Banco Central brasileiro nos referidos anos
utilizando-se do conceito de hiato de juros. Em linhas gerais, a análise mos-
trou um Banco Central mais conservador entre o final de 2001 e 2005 e mais
próximo da neutralidade desde então.

Na tentativa de contribuir com a literatura que estima a taxa natural de
juro brasileira por meio de modelos do tipo DSGE, apresenta-se, na seção se-
guinte, um modelo novokeynesiano canônico adaptado de Gali (2008) com
parâmetros calibrados e estimados para a economia do Brasil.

3 Modelo

Utiliza-se um modelo novokeynesiano canônico baseado em Gali (2008) for-
mado por famílias, firmas e autoridade monetária. A competição imperfeita
no mercado de bens é introduzida assumindo que cada firma produz um bem
diferenciado para o qual ela define o seu preço. Algumas restrições são im-
postas no mecanismo de ajuste dos preços, assumindo que apenas uma fração
das firmas pode ajustar o preço do seu bem de forma ótima em cada período.
A estrutura resultante dessas hipóteses é referida como sendo um modelo no-
vokeynesiano básico cuja versão log-linearizada será apresentada abaixo.

Do problema da família de maximização da utilidade intertemporal a va-
lor presente sujeita à sua restrição orçamentária, cujas condições de primeira
ordem são a oferta de trabalho e a equação de Euler, chega-se na curva IS
novokeynesiana, dada por:

yt = yt+1 −
( 1
σ

)(
Rt −Etπt+1 −R

N
t + SPt+1 − S

P
t

)
(1)

onde y é o hiato do produto, π é a taxa de inflação, R é a taxa de juros nominal,
Et é o operador de expectativas racionais, RN é a taxa de juros natural, σ é a
aversão ao risco relativo e SP é um choque de preferência intertemporal.

Do problema de minimização dos custos da firma, em que são obtidas a
demanda por trabalho, as equações de definição do preço ótimo da firma e do
nível geral de preços, chega-se na Equação de Phillips Novokeynesiana e na
definição da taxa de juros natural, respectivamente dadas por:

πt = βEtπt+1 +κyt +λS
L
t (2)

RNt = σψn (At+1 −At) (3)

onde κ = λ
[
σ +

(
φ+α
1−α

)]
, λ = ω

[ (1−θ)(1−βθ)
θ

]
, ω = 1−α

1−α+αψ e ψn =
1+φ

σ(1−α)+φ+α ,sendo
que β é o desconto intertemporal, φ é a desutilidade marginal do trabalho,
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1−α é a participação do trabalho na produção, θ é o parâmetro de rigidez de
preços, ψ é a elasticidade de substituição dos bens intermediários, SL é um
choque exógeno oferta de trabalho e A é o nível de produtividade da econo-
mia.

Como mencionado, o modelo apresenta dois choques do lado das prefe-
rências das famílias. O primeiro é o choque de preferência intertemporal –
choque de demanda –, SP , que altera a escolha da família entre o consumo
presente e futuro, com a seguinte regra de movimento:

logSPt = ρP logSPt−1 + εP,t (4)

onde ρP é o componente autoregressivo desse choque e ǫP,t ∼N (0,σP ).

E o segundo choque é o de oferta de trabalho, SL, que afeta a disposição da
família ao trabalho, com a seguinte regra:

logSLt = ρL logSLt−1 + εL,t (5)

onde ρL é o componente autoregressivo desse choque sendo que ǫL,t ∼N (0,σL).

Já a autoridade monetária é representada por uma regra de Taylor:

Rt = γRRt−1 + (1−γR)
(
γyyt +γππt+4

)
+ Smt (6)

onde γR é um parâmetro de suavização de alterações na taxa de juros, γy é a
sensibilidade da taxa de juros em relação ao hiato do produto, γπ é a sensibi-
lidade da taxa de juros em relação à taxa de inflação esperada para um ano a
frente e Sm é o choque monetário.

Por fim, resta dizer que os choques da economia Z = {SPt ,S
L
t ,S

m
t ,A} seguem

um processo autoregressivo de ordem um:

Zt = ρ
Z
t Zt−1 + ε

Z
t (7)

onde ρZ é o componente autoregressivo de cada um dos choques e εZt ∼N (0,σZ ).
Considerando o referencial teórico exposto anteriormente, é possível reali-

zar algumas inferências em relação às variáveis e aos parâmetros que determi-
nam o comportamento das variáveis endógenas do modelo. Fatores demográ-
ficos como uma redução da taxa de fertilidade e envelhecimento da população
gerammaiores incentivos a poupar e, consequentemente, devem reduzir a in-
flação de equilíbrio e a taxa de juros natural. Tais relações podem ser captadas,
por exemplo, pelos choques de preferência expostos na equação (1), que afe-
tariam diretamente o produto no curto prazo e, consequentemente, a inflação,
como observado na equação (2).

Os efeitos de tais mudanças demográficas também poderiam ser captados
por mudanças no parâmetro β, observado na equação (2) e que denota o fator
de desconto intertemporal. Se considerarmos β = 1/(1 + τ), onde τ representa
taxa subjetiva de preferência intertemporal, indicando que quanto menor o
valor de τ, maior a valoração da utilidade futura em relação à presente e,
portanto, maior será β e menor a taxa de juros natural. É esperado, portanto,
que o envelhecimento da população esteja relacionado à diminuição da taxa
de inflação e da taxa de juros. Tais mudanças demográficas também podem
reduzir a oferta de trabalho, que afeta negativamente a taxa de inflação, como
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Tabela 1: Variáveis observáveis do modelo

Séries Fonte

IPCA (% a.m.) IBGE/SNIPC
Selic Over (% a.m.) BCB Boletim/M. Finan.
hiato do produto gerado pelo método da função de produção
Produtividade gerado pelo método da função de produção
Fonte: Elaborada pelos autores.

observado na equação de Phillips Novokeynesiana, representada pela equação
(2).

Outras inferências podem ser realizadas a partir da equação (3), que de-
fine a taxa natural de juros no modelo. Em primeiro lugar, uma taxa de cres-
cimento tecnológico negativa acarreta uma redução direta na taxa natural de
juros, relação que remete à hipótese levantada por Okazaki e Sudo (2018).
Adicionalmente, uma menor participação do trabalho na produção, isto é, re-
dução em (1−α) na função de produção, que pode ser consequência da queda
da taxa de natalidade, afeta negativamente a elasticidade de substituição dos
bens intermediários e, consequentemente, reduz a taxa natural. Outra va-
riável que pode ser afetada por mudanças demográficas é a aversão relativa
ao risco, σ. Nesse caso, uma redução desse parâmetro também reduz a taxa
natural.

4 Análise empirica

4.1 Processamento de dados

A base de dados usada neste modelo é formada por dados trimestrais de
2000T1 até 2018T3 e está descrita na Tabela 11. Inicialmente, os dados foram
tratados para retirar as sazonalidades e as tendências das séries – por meio do
algoritmo X12-ARIMA e da diferença dos logaritmos, respectivamente.

4.2 Calibragem

A Tabela 2 reporta os valores dos parâmetros calibrados.

1Os seguintes passos foram usados para construir as séries do hiato do produto e da produtivi-
dade seguindo o método da função de produção: i) foram utilizados os deflatores do PIB e da
FBKF para encontrar o PIB real e o investimento real; ii) assumindo que o estoque de capital em
t=0 seria duas vezes o valor do PIB anual e uma taxa de depreciação do capital no valor de 2,5%
ao trimestre, usou-se a lei de movimento do capital para transformar a série de investimento real
em estoque de capital real; iii) usando dados da população ocupada e desocupada, foi calculada
a taxa de ocupação; iv) usando uma função de produção do tipo Cobb-Douglas com participação
do capital na produção igual a 0,4, com as séries crescimento do PIB real, crescimento do esto-
que de capital, o crescimento da capacidade instalada e o crescimento da população ocupada,
calculou-se o crescimento da produtividade; e v) assumindo que não há desemprego dos fatores
produtivos, calculou-se o PIB potencial e, então, o hiato do produto.
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Tabela 2: Calibragem dos parâmetros

Parâmetro Valor Fonte

α 0,39 Kanczuk (2002)
Rss 1,0650,25 Valor da Taxa Selic
β 1/Rss –
θ 0,74 Castro et al. (2015)
ψ 11 Castro et al. (2015)
σ 2 Cavalcanti e Vereda (2011)
φ 1,5 Cavalcanti e Vereda (2011)
ω (1−α)/(1−α +α ∗ψ) –
γy 0,16 Castro et al. (2015)
γπ 2,43 Castro et al. (2015)
γR 0,79 Castro et al. (2015)
ρm 0,545 Costa Junior, Cintado e Sampaio (2017)

Fonte: Elaborada pelos autores.

Figura 4: Prior e posterior do modelo

Fonte: Elaborada pelos autores.

4.3 Estimação

Dada a distribuição prior dos parâmetros, foi estimada a distribuição posterior
usando um processo de cadeia de Markov por meio do algoritmo Metropolis-
Hastings com 500000 iterações, um valor de escala de 0,1 e 2 cadeias para-
lelas. A Tabela 3 e a Figura 4 apresentam as distribuições priori e posterior
de cada um dos parâmetros estimados. Para a estimação ter um resultado sa-
tisfatório, espera-se que as distribuições posterior dos parâmetros tenham um
formato próximo de uma distribuição normal e que a moda não fique muito
distante da média. Assim, nota-se que a estimação foi satisfatória, como o
esperado.

4.4 Funções impulso-resposta e decomposição dos choques para o
hiato do produto

Além de analisar se os resultados estatísticos foram adequados, é preciso ve-
rificar se os choques estão apresentando os resultados esperados. A Figura 5
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Tabela 3: Distribuição posteriori do modelo

Parâmetros Média prior Média posterior 90% Intervalo Prior pstdev

Parâmetros autoregressivos

ρA 0,5 0,8383 0,5880 0,9999 beta 0,25
ρP 0,5 0,9891 0,9831 0,9947 beta 0,25
ρL 0,5 0,3357 0,2219 0,4709 beta 0,25

Desvios-padrão

εAt 1,0 0,1209 0,1176 0,1251 invg Inf
εPt 1,0 0,4052 0,2014 0,6165 invg Inf
εLt 1,0 0,5797 0,4511 0,7223 invg Inf
εmt 1,0 0,1206 0,1176 0,1247 invg Inf
Fonte: Elaborada pelos autores.
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Figura 5: Funções impulso-resposta para os choques do modelo

Os gráficos a), b), c) e d) representam os choques de produtividade, de oferta
de trabalho (cost-push), monetário e de preferências (demanda),
respectivamente. Todos foram definidos para afetarem negativamente o
hiato do produto.
Fonte: Elaborada pelos autores.

apresenta as funções impulso-resposta para os quatro choques desse modelo.
Na parte a) dessa figura, amelhora na produtividade diminui o customarginal
das firmas no modelo, isto é, por intermédio de uma queda na taxa de juros
natural. Na sequência, essa variável diminui o hiato do produto (via curva
IS), gerando uma queda na taxa de inflação (curva de Phillips). Esse efeito
na produtividade é parcialmente acomodado pela regra de política monetária
(regra de Taylor), ou seja, as quedas no hiato do produto e na taxa de inflação
influenciam na queda da taxa de juros. Contudo, essa política de acomodação
não é suficiente para “fechar” o hiato do produto imediatamente, evento que
ocorrerá, em aproximadamente, 12 períodos.

O choque de oferta de trabalho ou choque cost-push (painel b da Figura 5),
é o segundo a ser analisado. Aqui, foi dado um choque negativo na desutili-
dade do trabalho, ou seja, aumentou-se a preferência por trabalho da família.
No modelo, este evento é percebido na curva de Phillips, de modo que ocorre
uma queda na taxa de inflação. Da mesma forma do que no choque de produ-
tividade, este choque é parcialmente acomodado pela regra monetária, mas
diferentemente do choque anterior, o hiato do produto tem um “fechamento”
em 4 períodos.

O painel c) da Figura 5 apresenta os resultados de um choque monetário
contracionista. O seu canal direto de atuação é na curva IS, aumentando custo
intertemporal de consumo corrente, isto é, aumentando a taxa de juros que é o
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Figura 6: Decomposição dos choques para o hiato do produto

Fonte: Elaborada pelos autores.

preço de se consumir no presente em relação ao futuro, logo ocorre uma queda
no hiato do produto. Em seguida, a atividade econômica mais fraca (devido
à queda no hiato) diminui a taxa de inflação da economia (curva de Phillips).
Esse arrefecimento econômico tem uma persistência de 12 períodos, momento
em que o hiato do produto volta para o seu nível de estado estacionário.

O choque que encerra esta análise é o de preferência intertemporal do con-
sumo ou choque de demanda (painel d) da Figura 5).Aqui, ocorre uma queda
na preferência pelo consumo corrente, que diminui o hiato do produto (curva
IS), como nos dois primeiros choques, também ocorre uma queda na taxa de
inflação (curva de Phillips) e acomodação pela regra monetária (regra de Tay-
lor). Algo a destacar é a persistência desse choque (ρP = 0,9891), que mantém
a taxa de juros em um nível baixo por um tempo maior.

Por fim, ainda nesta linha de análise do comportamento do modelo, a Fi-
gura 6 apresenta a decomposição dos choques para o hiato do produto. Nota-
se, nessa análise, que o único choque com pouca influência no histórico do hi-
ato do produto é o choque de oferta de trabalho. E os dois maiores destaques
são para o choque monetário e o choque de preferência, sendo que tiveram as
principais influências na recuperação pós-crise financeira internacional e na
crise econômica brasileira com início em 2014.

4.5 Resultados para a taxa de juros natural

Os resultados das estimativas da taxa de juros natural sugerem que essa atra-
vessou um processo de queda entre 2002 e final de 2012, quando passa a apre-
sentar uma tendência de alta que se estabiliza em meados de 2016, tal como
exposto na Figura 7. Nesta seção, serão esboçados esses resultados e uma ten-
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Figura 7: Estimação da taxa de juros natural trimestral anuali-
zada

Fonte: Elaborada pelos autores.

tativa de compreender melhor as trajetórias observadas por meio dos cinco
fatores sugeridos na revisão teórica esboçada anteriormente. Para uma expo-
sição mais clara dos resultados, estimou-se uma taxa natural anual de 4,9%
no segundo trimestre (T2) de 2000, que alcançou uma mínima de 1,64% em
2012 T4, retornando a 2,35% em 2016 T4, quando passa a apresentar nova-
mente uma redução, até que alcança o patamar de 2,21% em 2017 T4 e sobe
novamente para 2,36% um ano depois.

Okazaki e Sudo (2018) expõem as evidências que constatam uma menor
taxa de crescimento da tecnologia neutra nos países desenvolvidos, reforçando
a hipótese de estagnação secular lançada por Summers (2014). Tal estagnação
dessa variável tecnológica, que por sua vez não é diretamente observável, re-
duziria a taxa de retorno do capital, diminuindo a demanda por fundos para
investimentos e, consequentemente, a taxa de juros real também seria redu-
zida. Embora tais constatações empíricas fossem referentes às economias de-
senvolvidas, a redução da taxa de retorno do capital desses países estimula,
por processo de arbitragem, um fluxo de capital em direção aos países em de-
senvolvimento que possuem contas de capital relativamente aberta, como no
caso brasileiro, aumentando a oferta de fundos nesses países e valorizando a
taxa real de câmbio, o que pode colaborar para uma redução da taxa de juros.
Adicionalmente, vários estudos sugerem que a produtividade total dos fato-
res da economia brasileira está relativamente estagnada nas últimas décadas,
como sugerido em Ellery Jr (2017) e BNDES (2018), reforçando a possibilidade
desse canal atuar sobre a taxa natural da economia brasileira.

Segundo aqueles autores, há uma correlação entre a intermediação finan-
ceira e a taxa de juros reais. Novas tecnologias e mudanças institucionais
que reduzem o custo das intermediações financeiras também contribuem para
uma redução da taxa natural. Uma vez ocorridas essas alterações, a taxa de
juro das operações de intermediações financeiras é reduzida, diminuindo a
quantidade demandada de recursos necessária para a realização de investi-
mentos, além de reduzir o custo marginal das empresas.

No caso brasileiro, reformas microeconômicas que afetam a eficiência dos
contratos de crédito, ocorridas entre 2003 e 2005, tais como a regulamentação
do crédito consignado, a nova Lei de Falência, instituição do patrimônio de
afetação, possibilitam a redução da taxa de juro do crédito e aumentam a efi-
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ciência da política monetária o que pode ter acionado os canais descritos no
parágrafo anterior e contribuído para a redução da taxa natural. Somando-se
a isso, a redução da relação dívida/PIB (tanto da dívida bruta do governo geral
quanto da dívida líquida) observada entre o início de 2002 e final de 2013 e
consequente diminuição do prêmio de risco dessa dívida, também são fatores
potenciais para a redução da taxa natural.

A reversão de tais tendências podem ser vista com uma piora na eficiência
do mercado de crédito brasileiro e com o aumento da inflação verificado en-
tre os anos de 2012 a 2015. A expansão de crédito direcionado por parte dos
bancos públicos promoveu um aumento da dívida bruta e da taxa de juros im-
plícita da dívida. Como consequência desses fatores, a taxa básica da política
monetária brasileira se elevou, saindo de 7,25% a.a. em maio de 2013 para
14,25% em julho de 2015. Finalmente, em 2015, o Brasil perde a condição de
investment grade.

Como visto anteriormente, a taxa natural volta a se estabilizar no final de
2016 diante de um aumento na credibilidade da autoridade monetária e da
política monetária, refletindo o grau de ancoragem das expectativas de infla-
ção (val et al., 2017). Outro fator que pode ter contribuído para a redução das
taxas real e natural é a mudança da taxa de juro de empréstimo do BNDES,
que teve seu subsídio reduzido quando deixa de ser usada a antiga TJLP (Taxa
de Juros de Longo Prazo) e entra em vigor a TLP (Taxa de Longo Prazo).

Okazaki e Sudo (2018) consideram a literatura que explora a relação entre
o envelhecimento da população provocado pela redução da taxa de fertili-
dade e o declínio da taxa de juros. Isso deve-se à consequente redução da taxa
de crescimento da oferta de trabalho e aumento do capital devido aos maio-
res incentivos para poupar. As mudanças demográficas citadas também são
observadas no Brasil. De fato, independente da variação da idade média da
população, segundo dados do Banco Mundial, a taxa bruta de poupança do-
méstica no Brasil cresce em um ritmo mais rápido que a taxa de investimento
entre os anos de 2001 e 2011, saindo de 16,55% do PIB para 21,05%, quando
se inicia uma trajetória de forte redução e atinge 15,37% em 2016 e retorna a
15,95% em 2018. Nota-se que a trajetória da taxa natural de juros é coerente
com a trajetória da taxa de poupança doméstica. Vale ressaltar que a mesma
série para o grupo de países considerados de renda média alta apresenta um
valor de 32,9% em 2017 e para o grupo renda média 30,9%, isto é, mais que o
dobro do que o verificado no Brasil.

Mudanças na estrutura de demanda das famílias, em particular no fator
de desconto (um aumento do parâmetro Beta da equação (4)), são apontadas
pelos autores como potencial fonte de alterações nas taxas naturais de juros.
Segundo os autores, há evidências empíricas que sugerem que variações no
comportamento na demanda das famílias, causadas pelo fator desconto, po-
dem ter sido uma das principais causas para as variações da taxa natural de
juros da economia japonesa (iiboshi; shintani; ueda, 2018). Tal hipótese para
a economia brasileira, embora não testada pelo modelo do presente artigo, é
uma condição a ser verificada.

Para dar mais robustez aos resultados do presente trabalho, comparamos
nossas estimativas com os resultados de trabalhos semelhantes realizados re-
centemente, como pode ser observado nas Figuras 1 e 2. No estudo do Itaú
Asset Manegement (2017), verifica-se a estimativa da série para a taxa neutra
de juros da economia brasileira utilizando várias metodologias e, por fim, a
mediana. Nota-se uma trajetória semelhante à do presente trabalho. As mes-
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Figura 8: Taxa de juros natural – diversos modelos – realizada
por Itaú Asset Manegement (2017)

mas semelhanças são encontradas no trabalho realizado por Pereira e Valecico
(2019) pelo Depec do Bradesco, o que sugere também a importância da va-
riável para tomadas de decisões do sistema financeiro. No estudo do Banco
Central do Brasil (2019) citado anteriormente, a tendência para o recorte tem-
poral de 2010 a 2018 é semelhante também ao encontrado pelo modelo deste
artigo. O estudo ressalta a importância dessa informação para a condução da
política monetária e as dificuldades inerentes à estimativa de uma série para
uma variável não observada e, ainda, estende a série até novembro de 2019.
Pode-se observar, portanto, uma tendência de redução da taxa natural nos
últimos trimestres.

Por fim, uma outra relação importante revelada pelos resultados do artigo
é o hiato da taxa de juros - a diferença entre as taxas de juros real observada
e a taxa natural (Figura 9).De acordo com as estimativas do modelo, a política
monetária implementada pelo Banco Central do Brasil no início do mandato
de Henrique Meireles (primeiro governo Lula) foi conservadora, elevando o
hiato para o maior patamar mensurado pela série estimada. Uma possível
justificativa para tal ação da política monetária se dá pelo fato de que a in-
flação medida pelo IPCA foi de 12,53% em 2002, atingindo o pico histórico
pós-estabilização inflacionária ocorrida com o Plano Real, diante do aumento
do prêmio de risco durante o processo eleitoral de 2002, que indicava a vitó-
ria de um candidato com um histórico de defesa do default da dívida pública
(favero; giavazzi, 2004). Era, portanto, necessário construir a reputação da
autoridade monetária.

Posteriormente, aproveitando amaior credibilidade do Banco Central, observa-
se uma trajetória de declínio do hiato até alcançar um valor mínimo no se-
gundo semestre de 2013. Na sequência, observa-se uma política monetária
mais frouxa, em um ambiente de aceleração inflacionária com o IPCA rom-
pendo o teto da meta estipulada pelo CMN (Conselho Monetário Nacional)
em 2015 e atingindo, pela primeira vez desde 2002, um valor anual maior
que 10%, com consequentes perdas de reputação de tal política. Assim, pos-
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Figura 9: Hiato das taxas de juros

Fonte: Elaborada pelos autores.

teriormente, o hiato volta a subir até o terceiro semestre de 2016 para conter
a aceleração do aumento do nível de preços, até que, com a redução das ex-
pectativas de inflação diante de um aumento da credibilidade da autoridade
monetária, o hiato passa a apresentar uma trajetória de baixa e alcança o me-
nor valor da série estimada no quarto trimestre de 2018.

5 Conclusões

No presente artigo foi utilizado um modelo novokeynesiano com abordagem
DSGE baseado em Gali (2008) e calibrado para a economia brasileira com o
intuito de modelar o comportamento de uma variável não observada, no caso
a taxa natural de juros, tal como sugerido pela equação (3). Em síntese, os
resultados encontrados sugerem uma queda quase contínua da taxa natural
da economia brasileira entre os anos de 2002 e 2012, interrompida por uma
tendência de alta que dura até o final de 2016, quando a variável passa a
apresentar relativa estabilidade.

Embora estimar uma série para uma variável econômica dessa natureza
seja algo complexo e os resultados tenham que ser vistos sempre com cautela,
trata-se de uma informação relevante, uma vez que é uma referência para a
política monetária e para o mercado de títulos da dívida pública. Se a taxa
de juros observada está em um patamar acima da taxa observada, pode-se
induzir uma tendência de baixa daquela, o que, por sua vez, motiva a compra
de títulos prefixados da dívida pública no mercado secundário.

Os resultados do artigo também sugerem uma trajetória de redução do
hiato entre as taxas de juros observada e a natural (Figura 9) à medida em
que a política monetária ganha credibilidade e a taxa de inflação passa a se
manter dentro do intervalo concebido pelo regime de meta de inflação. Os
anos de 2002 e 2003 tiveram o IPCA acima do teto da meta e o de 2004 ficou
levemente abaixo. Entre 2005 e 2010, os resultados foram satisfatórios no
sentido de atingir a meta de inflação e pôde-se observar a redução do hiato
até meados de 2010. Na sequência a taxa de inflação observada passa a se
aproximar do teto e, finalmente, entre 2012 e 2016 o hiato passa a ter um
comportamento ascendente devido à política monetária mais acomodatícia.
A partir de 2016, provavelmente devido à recuperação da credibilidade do
Banco Central, o hiato volta a diminuir.
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Na subseção 4.4 foram realizados alguns testes com choques exógenos
apresentados por meio de funções impulso resposta para verificar a calibra-
gem do modelo. Os resultados indicam que as variáveis endógenas do modelo
reagiram aos choques de acordo com o esperado pela literatura. Adicional-
mente, foi apresentada a decomposição dos choques para o hiato do produto,
com destaque para a participação para o choque monetário e de preferência
dos agentes, com influência menor do choque de oferta de trabalho.

Dessa forma, o presente artigo apresentou um método alternativo para es-
timar a taxa de juros natural e aplicou-o à economia brasileira. Os resultados
foram condizentes aos observados na literatura sobre o tema e os fatos estili-
zados observados na economia brasileira para o período estimado.
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1 Introdução

A taxa de juros é o principal instrumento de política monetária que a auto-
ridade monetária do País tem ao seu alcance. Segundo Dornbusch, Fischer
e Startz (2011), se corretamente ajustada, a política monetária pode equili-
brar a economia no curto prazo. Dessa forma, uma redução na taxa de juros
tende a promover um aquecimento da Economia, já um incremento nela tem
influência contracionista na atividade econômica. Além disso, em Economias
que implementaram o regime de metas de inflação, os movimentos da política
monetária devem atuar de modo a garantir o controle inflacionário, a estabi-
lidade da moeda e a ancoragem das expectativas.

Em seu trabalho referência, Taylor (1993) determinou qual seria a função
de reação da autoridade monetária americana, Federal Reserve, para a deter-
minação da taxa de juros, que estaria em função do desvio da inflação com
relação a meta e do hiato entre o produto realizado e o produto potencial. Em
seguida, vários economistas realizaram estudos visando averiguar a adequa-
ção da relação proposta por Taylor para outros países, dentre eles, destacam-se
Clarida, Galí e Gertler (1998, 2000) que, além dos EUA, testaram a regra de
Taylor para países europeus com uma conjuntura ligeiramente diferente, uti-
lizando expectativas racionais e o cálculo dos desvios com uma ótica forward-
looking. Os autores encontram evidências para vários países, inclusive o Bra-
sil, de que a regra de Taylor apresenta regularidade empírica na explicação da
dinâmica da taxa de juros e de que a sua não observância tende a ser proble-
mática para a condução da política monetária.

Nesse sentido, Kydland e Prescott (1977) já apontavam para a importân-
cia da autoridade monetária seguir regras e estratégias claras na condução da
política monetária de forma a ancorar as expectativas dos agentes econômicos
e desenvolver credibilidade. Ao passo que, se o Banco Central executa a po-
lítica monetária de maneira discricionária, suas medidas mostram-se menos
eficazes e o custo de políticas desinflacionárias em termos de atividade econô-
mica se torna cada vez maior, dada a redução da credibilidade da autoridade
monetária.

No entanto, as economias estão sujeitas a assimetrias em suas relações ma-
croeconômicas sejam elas oriundas de choques internos (crises políticas, pro-
blemas de qualidade das instituições, tamanho do mercado interno, etc.) ou
externos (oscilações em preços de commodities, problemas de contágio de cri-
ses em mercados internacionais, crises cambiais etc.). Por exemplo, Mansilla,
Arruda e Ferreira (2020) examinaram possíveis assimetrias na dinâmica in-
flacionária brasileira em regimes distintos de abertura comercial e observam
a inexistência do trade-off entre inflação e desemprego e a ausência de inér-
cia inflacionária no regime de maior abertura; enquanto, em um cenário de
economia menos aberta, a curva de Phillips tradicional se mostra significante.
Nesse sentido, estudos recentes como os de Moura e Carvalho (2010) e Ca-
porale et al. (2018) também destacam a possibilidade de um comportamento
não linear da política monetária, ou da função de reação do banco central, que
também pode ter como fonte o nível de abertura comercial.

Em um estudo recente para avaliar eventuais diferenças na condução da
política monetária entre países com níveis distintos de abertura comercial,
Leibovici (2019) analisa a regra de Taylor para 26 países no período de 1980
a 2006. As evidências indicam que, em países com maior abertura comer-
cial, o coeficiente estimado do desvio das expectativas de inflação em relação



Abertura comercial e não linearidades na política monetária do Brasil 457

à meta tende a ser estatisticamente insignificante, ao contrário daqueles rela-
tivamente mais fechados.

Essa evidência parece seguir a linha de estudos como os de Romer (1993),
que conclui que abertura comercial tende a ser desinflacionária, e de Wat-
son (2016), que argumenta que, em um regime de maior abertura comercial,
o aumento da oferta de produtos na economia doméstica promoveria maior
concorrência. Nesse cenário, o nível de elasticidade-preço da demanda e os
mark-ups pretendidos pelas firmas são ajustados aceleradamente, atenuando
o trade-off entre inflação e desemprego e tornando a curva de Phillips mais
forward-looking; ou seja, com expectativas mais ancoradas. Assim, espera-se
que, em um contexto de maior abertura comercial, a função de reação da au-
toridade monetária não sofra influência intensa dos desvios das expectativas
em relação à sua meta.

Diante do exposto, o presente estudo se propõe a estimar uma função de
reação do Banco Central do Brasil (BCB) não linear tendo como variável th-
reshold o grau de abertura comercial, exercício ainda não realizado em estudos
dessa natureza. Com base na literatura examinada, a hipótese testada é a de
que os desvios das expectativas de inflação em relação à meta tendem a ser
estatisticamente insignificantes em regimes de maior abertura comercial. Por
outro lado, em um contexto mais fechado, espera-se uma necessidade maior
de intervenções da autoridade monetária em resposta a esse indicador. Este
exercício empírico fará uso de informações mensais entre janeiro de 2003 e
julho de 2020 e modelos econométricos com efeito threshold na presença de
regressores endógenos, nos moldes de Caner e Hansen (2004).

O presente trabalho se divide em cinco seções. A seção seguinte traz uma
revisão de literatura sobre a aplicação da Regra de Taylor no mundo e no Bra-
sil, além de sua associação com a abertura comercial e de outras assimetrias
possíveis. Na seção 3, apresenta-se a base de dados, o modelo empírico e a
estratégia econométrica. Na seção seguinte, os resultados são apresentados e
discutidos. Por fim, são tecidas as conclusões do estudo.

2 Referencial teórico

Desde a década de 1990, vários países adotaram um sistema de metas de in-
flação como estratégia padrão em seus respectivos Bancos Centrais. Bernanke
e Mishkin (1997) apontam como principais vantagens desse movimento: (1)
uma maior independência da autoridade monetária; (2) redução da inflação
e maior credibilidade da política monetária; (3) diminuição da expectativa
sobre a inflação futura; (4) e melhoria da comunicação entre os gestores e o
público geral, tornando a política monetária mais transparente.

Além de perseguir originalmente equilíbrio na dinâmica dos preços, há
evidências de que a política monetária eventualmente pode influenciar o cres-
cimento econômico, com efeitos, por vezes, “discutíveis”. Todavia, Basilio
(2013) argumenta que os movimentos de política monetária devem ser uti-
lizadas para uma pontual estabilização do desempenho econômico no curto
prazo e não para uma condução de crescimento de longo-prazo, para qual
esta se mostra ineficiente. Portanto, o Banco Central deve se concentrar em
resultados mais efetivos para seu âmbito, como a estabilização dos preços e
gerenciamento da inflação.
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2.1 A Regra de Taylor

Estudos sobre a função de reação do Banco Central já foram propostos por
economistas de diversos países, um dos mais famoso foi apresentado por Jonh
Taylor em 1993, segundo este a autoridade monetária (Federal Reserve, FED)
ajustaria a taxa de juros com uma função cujas variáveis de entrada são o
desvio da inflação com relação a sua meta e a o hiato entre o produto realizado
e o produto potencial:

Rt = R̄+πt + β (πt −π
∗) +γ(Y −Y ∗) (1)

em que Rt representa a taxa de juros nominal, R̄ é taxa de juros de equilíbrio
de longo prazo. Já πt e π∗ a inflação observada e a meta para a inflação, res-
pectivamente. E Y é produto observado no período e Y ∗ é o produto em pleno
emprego (ou produto potencial). Os coeficientes β e γ representa a pondera-
ção para o ajuste na taxa de juros que o FED atribui aos desvios com relação
à inflação e ao produto, no seu trabalho original, Taylor propôs esses valores
como iguais à 0,5.

Após o trabalho seminal de Taylor, vários autores deram suas contribui-
ções para essa formulação da dinâmica da taxa de juros, o que resultou em
variações dessa relação. Para cada Banco Central, ou ao longo de diferentes
gestões do mesmo BC, os coeficientes podem assumir diferentes valores, re-
velando assim a estratégia da autoridade monetária em perseguir um maior
controle de preços (β mais alto em relação à γ) ou um estímulo a atividade
econômica e o controle do desemprego (γ mais alto em relação à β). Em
adição, podem levar em conta outras variáveis, além da inflação e hiato do
produto, ou ainda, considerar outras formas de cálculo para o desvio das va-
riáveis.

Nesse sentido, Judd e Rudebusch (1998) estimam a função de reação do
FED de 1970 a 1997, para as gestões de Alan Greenspan, Paul Volcker e Arthur
Burns, comparam a dinâmica da taxa de juros com os valores preconizados
pela fórmula de Taylor. Utilizam as observações para apontar que a gestão
de Greenspan apresentou uma boa aderência com a Regra de Taylor, ao passo
que a gestão de Burns, por exemplo, os juros ficaram sistematicamente abaixo
do sugerido pela Regra, um dos fatores que pode explicar uma inflação mais
alta neste período.

Dentre as formulações, aquela proposta por Clarida, Galí e Gertler (2000)
mostrou-se apropriada para acompanhar a reação da autoridade monetária
em vários países, além dos EUA, para o qual conduziram inicialmente o es-
tudo. Essa formulação propõe que a autoridade monetária, ao reajustar a taxa
de juros, leva em conta as expectativas de inflação e de atividade econômica
para o período seguinte (forward-looking) em vez do desvio efetivamente ob-
servado (backward-looking).

Além disso, a Regra de Taylor pode ainda ser aumentada para incluir um
vetor de variáveis explicativas adicionais. Por exemplo, as autoridades mone-
tárias de países emergentes parecem considerar a taxa de câmbio sua função
de reação. Caporale et al. (2018) e Leibovici (2019) utilizaram a seguinte con-
figuração da Regra de Taylor Aumentada em seus trabalhos:

R∗t = R̄+ β [E (πt+1|Ωt)−π
∗] +γ

[
E (yt

∣∣∣Ωt)− y
∗
t

]
+ϕzt (2)

em que πt+1 é a taxa de inflação entre os períodos t e t + 1 e zt é um vetor de
variáveis explicativas adicionais que podem ser inseridas na regressão, como
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a taxa de câmbio, por exemplo. O operador E é o das expectativas com o
conjunto de informação disponível Ωt .

É muito comum que essa especificação da taxa de juros nominal considere
ainda um mecanismo de suavização por meio da taxa de juros de períodos
anteriores. Estes termos mostram-se estatisticamente significantes em vários
estudos e revela que diversas autoridades monetárias preferem evitar mudan-
ças abruptas na determinação da taxa de juros. Essa suavização pode apare-
cer sob a forma de uma autorregressão (processos autorregressivos commaior
frequência) ou simplesmente como uma variável explicativa adicional:

Rt = ρRt−1 + β [E (πt+1|Ωt+1)−π
∗] +γ

[
E (yt

∣∣∣Ωt)− y
∗
t

]
+ϑt (3)

na qual ρ ∈ (0,1) representam o grau de suavização. Além disso, insere-se ϑt
para representar um choque na taxa nominal de juros, sendo um erro aleatório
identicamente distribuído com média zero.

Portanto, fica evidente que cada país, dadas as suas peculiaridades conjun-
turais, desenvolve uma política monetária própria e que a análise da função
de reação do Banco Central de cada economia constitui um exercício empí-
rico relevante. Nesse sentido, após seu estudo seminal de 1993, Taylor (2000)
traz ainda diversas considerações sobre a aplicação da Regra para países emer-
gentes. Aponta-se que alguma discricionaridade é necessária considerando o
cenário de cada país, outras informações como o preço das commodities, de-
semprego, crises de liquidez dos agentes, assim pode ser necessário alterar as
taxas de juros para se adequar a conjuntura, mas desaconselha fortemente que
isto se torne o padrão, o que acarretaria um descrédito da autoridade mone-
tária.

Considerando os diferentes cenários de cada país, Moura e Carvalho (2010)
desenvolveram um estudo para os 7 maiores países da América Latina, tes-
tando 16 configurações diferentes da Regra de Taylor para o período de 1998
a 2008. Os autores observaram que a configuração da regra de Taylor tradicio-
nal pode explicar bem a política monetária de um país e não explicar a do seu
vizinho. Por exemplo, a autoridade monetária da Colômbia parece ter um viés
mais backward-looking, ao passo que o Brasil e o México já adotam uma estra-
tégia mais forward-looking. Os autores também incorporam não linearidades e
observam que a reação pode ser mais enérgica quando o desvio do produto em
relação ao seu nível potencial é negativo que quando positivo, um fenômeno
conhecido como “aversão à recessão”.

Caporale et al. (2018) propuseram, em seu trabalho sobre países emergen-
tes (Indonésia, Israel, Coreia do Sul e Turquia), a existência de não linearida-
des na função de reação da autoridade monetária. Os autores estimam uma
regra de Taylor aumentada aos moldes de Clarida, Galí e Gertler (2000) in-
cluindo a taxa de câmbio efetiva e, em seguida, estimam ummodelo não linear
com efeito threshold em que a variável limiar é o nível de inflação. Os autores
observam um melhor ajustamento do modelo não linear para as economias
emergentes.

Outro estudo relevante nessa perspectiva foi o de Basilio (2013). Na pri-
meira parte do seu trabalho, o autor estima a Regra de Taylor para 43 países
com 4 especificações diferentes compreendendo o período de 1995 a 2012.
Em seguida, divide os países em grupo de acordo com o nível de significância
estatística na resposta para cada desvio (inflação e produto). Em uma segunda
parte, o autor relaciona outras variáveis, como a independência da autoridade
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monetária, dívida pública, abertura comercial, dentre outras que podem ex-
plicar o maior ou menor peso que os Bancos Centrais dos respectivos países
atribuem ao desvio da inflação (β).

Em um estudo mais recente, Leibovici (2019) faz uma estimativa da Regra
de Taylor nos moldes de Clarida, Galí e Gertler (1998, 2000) para 26 países
nos cinco continentes no período de 1980 a 2006, no qual se observa que a
política monetária conduzida pelo BC da maioria dos países segue a Regra de
Taylor e que, apesar da magnitude dos coeficientes de ajuste em face dos des-
vios das expectativas de inflação em relação à meta variarem entre os países,
em geral apresentam significância estatística. Países como os EUA, Japão e
Chile respondem significantemente aos desvios tanto na expectativa da infla-
ção como no hiato do produto, alguns outros como Espanha e Austrália res-
pondem apenas aos desvios da expectativa de inflação, outros como Canadá e
África do Sul parecem responder apenas aos desvios no desempenho da eco-
nomia e um quarto grupo de países cujo ambos os coeficientes não apresentam
significância estatística em que se enquadram a Dinamarca e Israel. Ressalta-
se ainda que todos os países estudados adotam um grau de suavização para a
determi,nação da taxa de juros.

2.2 Regra de Taylor no Brasil

No Brasil, com a adoção do sistema deMetas de Inflação em 1999, intensificou-
se o debate sobre as formas mais eficazes de mensurar os ciclos econômicos
e conduzir as pressões inflacionárias. A Tabela 1 destaca enfoques diferen-
tes entre as gestões do Banco Central do Brasil (BCB), como aponta Olivindo
(2020).

Sabe-se que a credibilidade dos gestores da política monetária influencia
a previsibilidade dos agentes econômicos. A quebra dessa confiança afeta de
maneira direta eficácia da política monetária. Dessa forma, para a manuten-
ção do sistema de metas para inflação e controle de preços faz-se mister uma
autoridade monetária que atue de forma sistemática de acordo com regras
e/ou estratégias previamente apresentadas à sociedade.

Mohanty e Klau (2005) conduzem uma investigação criteriosa para merca-
dos emergentes, entre eles o Brasil, no período de 1995 a 2002. Seu trabalho
aponta que a correlação entre a taxa de juros nominal e a taxa de inflação é al-
tamente positiva, sendo o valor, no caso do Brasil, igual a 0,61 para o período
estudado, ressaltando que o país tinha acabado de sair de décadas de hiperin-
flação. Além disso, encontram que o grau de suavização da taxa de juros na
ordem de 0,8.

Soares e Barbosa (2006) também investigam a função de reação do BCB a
partir da implementação do sistema de metas para inflação compreendendo o
período do ano de 1999 a 2005 e apresentam resultados similares ao do estudo
anterior. Em seu trabalho os autores estudam a dinâmica da taxa de juros
(em primeira diferença) no curto e no longo prazo, encontrando que o BCB
reagiu fortemente ao desvio da expectativa da inflação com relação à meta
(1,57 < β < 3,54). Os autores também observaram significância estatística das
oscilações reais da taxa de câmbio na função de reação do BCB no período
estudado.

Moura e Carvalho (2010), ao testarem 16 especificações para a Regra de
Taylor, concluíram que o Banco Central do Brasil no período de 1999 a 2008
apresentou uma tendência forward-looking na determinação da taxa de juros
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Tabela 1: Gestão do BCB por Períodos

Período Presidente do
BCB

Condução da Política

Mar/1999 a
Dez/2002

Armínio
Fraga Neto

Política em consonância com metas para
inflação, metas de superávit fiscal e câm-
bio flutuante.

Jan/2003 a
Dez/2010

Henrique de
Campos
Meirelles

Política em consonância com metas para
inflação, metas de superávit fiscal e câm-
bio flutuante. Forte incerteza dos agentes
econômicos com a condução da política
econômica, em 2003.

Jan/2011 a
Jun/2016

Alexandre
Antônio
Tombini

Política monetária com a redução da taxa
de juros e política fiscal direcionada para
o investimento, elevação de gastos, con-
cessões de subsídios e intervenção em
preços.

Jun/2016 a
Fev/2019

Ilan Goldfajn Retomada da política baseada nas metas
para inflação, metas de superávit fiscal e
câmbio flutuante.

Mar/2019 até
o momento

Roberto
Campos Neto

Política de Metas de inflação, redução da
taxa de juros, câmbio flutuante. Reforma
da previdência aprovada em 2019.

Fonte: Adaptado de Olivindo (2020).

com forte resposta aos desvios da inflação. Os autores constataram ainda assi-
metrias na condução da política monetária em relação aos desvios da inflação
e do produto, com uma reação mais enérgica quando a inflação permanece
abaixo da meta ou quando o produto está abaixo do potencial.

Souza Júnior e Caetano (2014) estimam a função de reação do Banco Cen-
tral no período compreendido do final de 2001 ao final de 2013 nos moldes
de Clarida, Galí e Gertler (2000) e utilizando o método dos Momentos Gene-
ralizados (GMM). Os autores comparam duas metodologias para o cálculo do
PIB potencial e, portanto, do hiato do produto: por meio de uma função de
produção e o filtro de Hoddrick e Prescott. Os resultados indicam que as esti-
mativas geradas pelo filtro HP parece se adequar bem ao cenário brasileiro e
que o ganho de se utilizar uma função de produção não se justifica.

Barbosa, Camêlo e João (2016) seguem a formulação proposta por Soares e
Barbosa (2006) estendendo sua investigação da taxa de juros natural do Bra-
sil e a Regra de Taylor para os governos de Lula e Dilma compreendendo o
período de 2003 a 2015. Como resultados apresentados, tem-se que o coe-
ficiente de desvio da inflação encontrado foi de 2,1 e o coeficiente do hiato
do produto como sendo 1,2, ambos significativos e bem maiores que os pa-
râmetros propostos originalmente por Taylor de 0,5. Vale destacar que esses
trabalhos utilizam a taxa de juros em primeira diferença como variável depen-
dente. Adicionalmente, os autores observaram uma forte mudança na política
monetária no governo Dilma.

Introduzindo a discussão de possíveis não linearidades na função de rea-
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ção do BCB, Medeiros (2014) utiliza o método da regressão quantílica inversa
(RQIV) para estimar a função de reação do BCB e detectar possíveis não li-
nearidades. Seus resultados apontam para a prevalência das expectativas nos
moldes forward-looking em vez da backward-looking na determinação da dinâ-
mica da taxa de juros e para a existência de não linearidades ao longo dos
quantis analisados. Em um segundo momento, a autora utiliza o método de
bootstrap com regressores fixados por Hansen (2000) para avaliar a existência
de quebras estruturais na função de reação do BCB, e conclui que houve uma
quebra significativa na linearidade dos componentes da Regra de Taylor bra-
sileira com a mudança de gestão de Fraga para Meirelles (ver gestões do BCB
na Tabela 1).

Na mesma linha, Fonseca, Oreiro e Araújo (2018) utilizam um vetor au-
torregressivo com mudanças markovianas (MS-VAR) para os anos após a im-
plementação do sistema de metas de inflação (2000-2013). Os resultados ob-
servados não permitem rejeitar a hipótese de que a função de reação do Brasil
possui um forte componente não linear, com significância estatística de 1%.
Os autores apontam dois regimes distintos: o primeiro ocorre majoritaria-
mente do período de 2000 a 2007, e o segundo de 2007 a 2013 em que, como
também atestado por Barbosa, Camêlo e João (2016), a política monetária foi
mais intervencionista, acarretando efeitos sobre a dívida pública e sobre a taxa
de câmbio.

Olivindo (2020) utiliza a estratégia do Dynamic Model Averaging (DMA)
para investigar as não linearidades da função de reação do BCB entre 2003
e 2017. As evidências indicam mudanças na condução da política monetá-
ria brasileira, que apresentou um maior foco na estabilização dos preços no
início do período analisado e um relaxamento dessa política durante a gestão
Tombini.

A economia brasileira, além de acumular fatores como alto endividamento
governamental (dívida pública/PIB) e baixa integração nas cadeias globais de
comércio (em termos de taxa de abertura comercial), tem experimentado mu-
danças na condução da política monetária nos ciclos políticos. Esses fatores
afetam fortemente a eficácia da política monetária.

Diante do exposto, percebe-se que a maioria dos estudos buscam estimar
a função de reação do banco central para os diferentes governos com diferen-
tes especificações da regra de Taylor em sua maioria não levando em conta a
abertura comercial, estando esta apenas indiretamente associada por meio da
taxa de câmbio. Esta pesquisa pretende contribuir neste sentido, estimando
uma função de reação para a autoridade monetária brasileira com dados men-
sais de janeiro de 2003 até junho de 2020 considerando regimes distintos de
abertura comercial.

2.3 Política Monetária e Abertura Comercial

Para um cenário de economia mais aberta, ou forte dependência do capital es-
trangeiro, Clarida, Galí e Gertler (2002), Lombardo e Ravenna (2014) e Capo-
rale et al. (2018) ressaltam a importância de não ignorar variáveis que podem
influenciar a níveis significativos a política do Banco Central, como a taxa de
câmbio, a inflação externa ou choques para países de grande relevância co-
mercial para o País em análise.

Paralelamente, Romer (1993), por meio de dados de 114 países de 1973 a
1988, mostra que uma maior abertura comercial está negativamente relacio-
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nada com a inflação, dado que os benefícios de uma expansão monetária não
antecipada pelos agentes são decrescentes em relação ao nível de abertura,
uma vez o viés inflacionário das ações discricionárias da autoridade monetá-
ria tendem a se agravar.

Já Watson (2016) aponta que, diante de uma maior integração comercial
entre as economias, existem duas forças divergentes que atuam sobre a dinâ-
mica da inflação. De um lado, a exposição a um maior nível de competição
tende a aumentar a complementariedade empresarial na estratégia de defi-
nição dos preços gerando uma maior rigidez de preços. Por outro lado, o
ambiente de maior competitividade aumenta o custo de oportunidade de não
ajustar o preço, quando seus concorrentes o fazem, levando a alterações mais
frequentes nos preços. O efeito líquido dependerá do nível inicial de compe-
tição da economia em questão e do grau de abertura comercial.

Mansilla, Arruda e Ferreira (2020) analisam a presença de não linearida-
des na dinâmica inflacionária do Brasil para níveis distintos de abertura co-
mercial. Os resultados indicam a ausência do trade-off entre inflação e desem-
prego e da inflação inercial no regime de maior abertura; no regime de menor
abertura esses indicadores passam a influenciar a dinâmica da inflação.

Portanto, autores como Romer (1993), Watson (2016) e Mansilla, Arruda
e Ferreira (2020) analisam os impactos da abertura comercial na atividade
econômica e na dinâmica inflacionária. Em síntese, seus resultados apontam
para uma inflação mais controlada emenos volátil em situações demaior aber-
tura comercial, tornando a economia menos suscetível a oscilações cíclicas em
sua atividade e a reversões abruptas nas expectativas dos agentes econômicos.
De forma complementar, Basilio (2013) e Leibovici (2019) analisam como a
abertura comercial afeta a função de reação da autoridade monetária (Regra
de Taylor).

Em seu trabalho, Basilio (2013), após realizar uma estimativa da função de
reação da autoridade monetária para 46 países, relaciona a influência de ou-
tros fatores, não listados originalmente na Regra de Taylor que podem afetar
indiretamente o coeficiente do desvio da expectativa de inflação, dentre elas,
a abertura comercial aparece como uma das variáveis significativas. Países
com maior abertura comercial, geralmente possuem inflação mais baixa e o
Banco Central responde mais fortemente a desvios na inflação, pois, diante de
um aumento súbito de preços, toda a cadeia produtiva seria mais prejudicada
do que em uma economia mais fechada. Além disso, o autor expõe que países
mais fechados são mais suscetíveis a surpresas inflacionárias, o que pode levar
a autoridade monetária a um menor comprometimento com as metas.

Em contrapartida, no estudo para 26 países no período de 1980 a 2006,
Leibovici (2019) observa que o coeficiente estimado do desvio das expectati-
vas de inflação em relação àmeta tende a ser estatisticamente igual a zero para
aquelas economias cujos índices de abertura são mais elevados. Além disso,
o autor não chega a evidências conclusivas de que diferentes níveis de aber-
tura comercial podem influenciar o impacto do hiato do produto na função de
reação do banco central.

Já Caporale et al. (2018) explicam a influência da abertura comercial por
meio da inclusão da taxa de câmbio efetiva na função de reação da autoridade
monetária de 5 países emergentes asiáticos. Em adição, ao propor um modelo
não linear para analisar as possíveis assimetrias na Regra de Taylor, constatam
uma melhor adequação de uma função de reação não linear para o caso das
economias estudadas.



464 Gurgel et al. Economia Aplicada, v.27, n.4

Nota-se uma tendência para a modelagem não linear da função de rea-
ção do Banco Central, como mostram trabalhos recentes com este âmbito, por
exemplo, Medeiros (2014), Fonseca, Oreiro e Araújo (2018) e Olivindo (2020).
Portanto, em virtude das eventuais assimetrias observadas no comportamento
da atividade econômica e na dinâmica inflacionária para níveis distintos de
abertura comercial e o avanço recente do uso de modelos não lineares para a
modelagem das funções de reação do Banco Central, o presente estudo pre-
tende contribuir nessa linha com a estimação de uma regra de política mone-
tária não linear para a economia brasileira tendo como variável limiar o nível
de abertura comercial, exercício ainda não realizado nessa área.

3 Aspectos metodológicos

3.1 Banco de Dados

Comomencionado anteriormente, após o trabalho de Taylor (1993), diferentes
especificações do modelo original surgiram na literatura, incluindo a taxa de
câmbio, preço de commodities, fatores internacionais dentre outras variáveis.
Entretanto, dada a finalidade de testar a existência de assimetrias na condução
da política monetária na economia brasileira considerando regimes distintos
de abertura comercial, opta-se por uma especificação mais tradicional e par-
cimoniosa, a qual inclui o desvio da expectativa de inflação em relação a sua
meta, o hiato do produto e defasagens da taxa de juros, permitindo uma su-
avização da política monetária, nos moldes de Clarida, Galí e Gertler (1998,
2000).

A taxa de câmbio é utilizada como instrumento. Vários trabalhos usam a
(variação) taxa de câmbio real como, por exemplo, Bonomo e Brito (2001) e
Barbosa, Camêlo e João (2016), ou a taxa de câmbio nominal, como em Be-
laisch (2003). Dessa forma, optou-se por estimar quatro modelos com essas
duas variáveis, em nível e em taxa de variação (primeira diferença). Os re-
sultados foram praticamente idênticos e os resultados com a variação da taxa
real são apresentados.

Para estimar a função de reação do Banco Central não linear, informações
mensais de janeiro de 20031 a julho de 2020 são utilizadas. A Tabela 2 apre-
senta o resumo de cada indicador utilizado e sua fonte.

Em harmonia com amaioria dos trabalhos observados na literatura, utilizou-
se a taxa de juros SELIC, disponibilizada no Sistema Gerador de Séries Tem-
porais do Banco Central do Brasil (BCB-SGS), como indicador de taxa de ju-
ros. Para a mensuração do hiato do produto, fez-se uso do índice de atividade
econômica do Banco Central (IBC-Br) subtraído dos valores obtidos a partir
da aplicação do filtro de Hoddrick-Prescott.

O Índice de Preços ao Consumidor Amplo (IPCA) foi utilizado como proxy
para inflação. Empregou-se a série de expectativa média de inflação para os
próximos 12 meses, calculada pelo BCB, como variável de expectativas. O
desvio das expectativas em relação à meta foi calculado subtraindo-se a meta
de inflação deste indicador. Com relação a variável de câmbio, utilizou-se o
logaritmo natural da taxa de câmbio efetiva real indexada ao IPCA, também
disponível no BCB.

1O período amostral foi escolhido em função da disponibilidade de dados para a variável de
atividade econômica, Índice de Atividade Econômica do Banco Central (IBC-Br), que só está dis-
ponível a partir de janeiro de 2003.
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Tabela 2: Descrição das variáveis utilizadas

Variável Proxy Fonte dos
Dados

Taxa de Juros Taxa Selic anualizada BACEN

Hiato do Produto Diferença entre IBC-Br e sua tendên-
cia gerada pelo filtro HP

BACEN

Inflação IPCA BACEN

Desvio das
Expectativas em
relação à meta

Diferença entre Expectativa média
da Inflação – IPCA- para os próximos
12 meses e a meta de inflação

Relatório
FOCUS do
BACEN.

Taxa de Câmbio
Nominal e Efetiva
Real

Taxa de Câmbio Nominal e Efetiva
Real indexada pelo IPCA

BACEN

Abertura
Comercial

Razão entre a soma do valor total das
importações e exportações e o PIB

BACEN

Fonte: Elaboração própria.

Nos moldes de Leibovici (2019), o indicador de abertura comercial foi cal-
culado a partir da razão entre a soma das importações e exportações e o Pro-
duto Interno Bruto (PIB). Todos os dados também foram retirados do Sistema
Gerador de Séries Temporais do Banco Central do Brasil (BCB-SGS).

3.2 Função de Reação da Autoridade Monetária com threshold

Em modelos que envolvem expectativas forward-looking, diante da provável
correlação entre os resíduos e a variável explicativa endógena, deve-se empre-
gar uma modelagem que leve em consideração esse problema, sob pena de
obter resultados espúrios. Uma importante alternativa nessa direção é Mé-
todo dos Momentos Generalizados (GMM).

Como a proposta da pesquisa é a estimação de uma regra de política mone-
tária não linear, faz-se necessário o uso de uma técnica que, além de introdu-
zir a não linearidade, considere a presença de regressores endógenos. Caner e
Hansen (2004) propõem uma modelagem que atende a essas duas necessida-
des.

Os autores propõem um modelo de regressão threshold com variáveis ex-
plicativas endógenas. Essa técnica permite a divisão da amostra em grupos
que são estabelecidos de acordo com um certo valor da variável threshold. Na
maioria dos casos, o valor do parâmetro threshold é desconhecido e, portanto,
deve ser estimado.

Considere uma amostra observada {yi , zi ,xi }
n
i=1, em que yi é o valor real

observado, zi é um vetor com dimensão m que inclui os regressores, inclusive
as variáveis endógenas, e xi é um vetor de dimensão k com os instrumentos
do modelo (ressalta-se que k ≥m). Além disso, a variável threshold qi = q(xi ) é
um elemento ou função do vetor xi e deve ter distribuição contínua.
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O modelo pode ser representado da seguinte forma:

yi =


θ′1zi + ei , qi < γ

θ′2zi + ei , qi ≥ γ
(4)

Ou simplesmente:

yi = θ
′
1ziI (qi ≤ γ) +θ

′
2zi I (qi > γ) + ei (5)

O modelo permite que os parâmetros da regressão θ1 e θ2 variem depen-
dendo do valor de γ . A estimação ocorre em três etapas. Primeiramente,
monta-se uma forma reduzida de regressão por mínimos quadrados ordiná-
rios (LS) para se obter um valor previsto para as variáveis endógenas. Em
seguida, estima-se o valor de limiar ou threshold por Mínimos Quadrados Or-
dinários (MQO) utilizando os valores obtidos para a variável endógena e os
demais regressores, nos moldes de Hansen (2000). Por fim, após a separação
das amostras, emprega-se o método de mínimos quadrados em dois estágios
(2SLS) ou método dos momentos generalizados (GMM) para o cálculo dos co-
eficientes em cada regime ou subamostra analisada. Essas etapas são detalha-
das a seguir.

Para a estimação da forma reduzida, utiliza-se a estrutura:

zi = g (xi ,π) + ui ,

E (xi ,ui ) = 0
(6)

em que π é um vetor de parâmetros p x 1 que mapeia Rk X Rp em Rm. A
função g(.) é conhecida, mas o vetor π deve ser estimado. Para a função g(.),
Caner e Hansen (2004) afirmam que podem ser admitidas diversas formas
reduzidas. Os autores expõem duas formas, uma linear (eq. (7)) e outra não
linear (eq. (8)), descritas abaixo:

g (xi ,π) =Π
′
xi (7)

em que Π é uma matriz k x m.

g (xi ,π) =Π
′

1x1I(q ≤ ρ) +Π
′

2x2I(q > ρ) (8)

Para a estimação do parâmetro π, prossegue-se uma regressão de mínimos
quadrados ordinários quando a função g(.) é assumida como uma forma re-
duzida linear. Suponha a seguinte partição para zi = (z1i , z2i ), em que z2i ∈ xi
é a parcela exógena e z1i é a parte endógena. Em paralelo, tem-se g = (g1,g2).
Assim, a forma reduzida com o parâmetro π aplica-se somente à g1, ou seja,
a parcela envolvida com a parte endógena da variável zi para a qual se busca
prever os valores.

Assim, a estimação de mínimos quadrados seguirá a equação:

π̂ = argmin
π

det



n∑

i=1

(z1i − g1(xi ,π))(z1i − g1(xi ,π))
′


 (9)

Depois de estimar π̂, os valores previstos para zi na primeira etapa do
processo do modelo serão dados por:

ẑi = ĝi = gi(xi , π̂) (10)
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Após a estimação da forma reduzida, procede-se a obtenção do valor th-
reshold estimado, extraído nos moldes de Hansen (2000). Por fim, conhecidos
os grupos amostrais separados pelo valor limiar, aplica-se o método dos mo-
mentos generalizados (GMM) em cada subamostra para o cálculo dos coefici-
entes da equação estrutural (5), θ′1 e θ′2. Esse processo é descrito a seguir.

Sejam X̂1,X̂2,Ẑ1,Ẑ2, as matrizes obtidas dos vetores de informação xi (para
os instrumentos) e zi para as variáveis endógenas e o subíndice 1 e 2 refere-se à
qual subamostra a matriz está relacionada, sendo 1 para valores menores que
o limiar e 2 para os valores maiores que o limiar. Os coeficientes da estimação
de mínimos quadrados em dois estágios (2SLS) serão:

θ̃1 =
(
Ẑ ′1X̂1

(
X̂ ′1X̂1

)−1
X̂ ′1Ẑ1

)−1 (
Ẑ ′1X̂1

(
X̂ ′1X̂1

)−1
X̂ ′1Y

)
(11)

θ̃2 =
(
Ẑ ′2X̂2

(
X̂ ′2X̂2

)−1
X̂ ′2Ẑ2

)−1 (
Ẑ ′2X̂2

(
X̂ ′2X̂2

)−1
X̂ ′2Y

)
(12)

Os resíduos serão calculados por:

ẽi = yi − z
′
i θ̃1I (q ≤ γ)− z

′
i θ̃2I (q > γ) (13)

De posse dos resíduos, as matrizes de peso para o GMM são obtidas por
meio de:

Ω̃1 =
n∑

i=1

xix
′
i (ẽl )

2 I(q ≤ γ) (14)

Ω̃2 =
n∑

i=1

xix
′
i (ẽl )

2 I(q > γ) (15)

Assim, os estimadores θ1 e θ2 são:

θ̂1 =
(
Ẑ ′1X̂1

(
Ω̃1

)−1
X̂ ′1Ẑ1

)−1 (
Ẑ ′1X̂1

(
Ω̃1

)−1
X̂ ′1Y

)
(16)

θ̂2 =
(
Ẑ ′2X̂2

(
Ω̃2

)−1
X̂ ′2Ẑ2

)−1 (
Ẑ ′2X̂2

(
Ω̃2

)−1
X̂ ′2Y

)
(17)

Os autores demonstram que esses estimadores são consistentes e assinto-
ticamente normais. Assim, utiliza-se o modelo acima proposto com regres-
sores endógenos para estimar os coeficientes da Regra de Taylor2, conforme
descreve-se a seguir.

R∗t = {ρ
1
1Rt−1 + ρ

1
2Rt−2 + ρ

1
3Rt−3 + ρ

1
4Rt−4 + β

1[E(πt+1 |Ωt+1)−π
∗]

+γ1[yt − y
∗
t ]}I(Abertura ≤ ϕ) + {ρ

2
1Rt−1 + ρ

2
2Rt−2 + ρ

2
3Rt−3

+ ρ24Rt−4 + β
2[E(πt+1 |Ωt+1)−π

∗] +γ2[yt − y
∗
t ]}I(Abertura > ϕ) (18)

em que I(.) é uma função indicadora. Abertura é a variável limiar utilizada,
medida pela razão entre a soma das exportações e importações e o PIB, e ϕ é
o seu valor de limiar estimado endogenamente na segunda etapa do método
proposto por Caner e Hansen (2004) explicado anteriormente.

2A análise preliminar do correlograma e depois dos resíduos mostram que o uso de 4 defasagens
é necessário para que não haja autocorrelação serial nos erros.
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Em suma, a equação (18) é estimada em um processo de três etapas: i)
utiliza-se regressão de mínimos quadrados para estimar a forma reduzida
para as variáveis endógenas (desvio das expectativas de inflação forward-looking,
neste caso); ii) estima-se o parâmetro limiar a partir da forma reduzida e
divide-se as amostras nos moldes de Hansen (2000); iii) utiliza-se o Método
dos Momentos Generalizados (GMM) para a estimação da regra de política
monetária em cada subamostra de modo a obter os coeficientes para os res-
pectivos cenários de menor ou maior abertura comercial. O desvio das expec-
tativas de inflação defasado em 1 período e a taxa de câmbio defasada em 1
período são utilizados como instrumentos nessa etapa do processo de estima-
ção.

4 Resultados

Inicialmente foram realizados testes para verificar a estacionariedade das sé-
ries empregadas, a partir dos testes de Dickey Fuller Aumentado (ADF), cuja
hipótese nula é a presença de raiz unitária e o teste de Kwiatkowski, Phillips,
Schmidt e Shin (KPSS), cuja hipótese nula é que a série analisada é estacioná-
ria. De acordo com os resultados apresentados na Tabela 3, há evidências de
que, exceto pelas variáveis de câmbio, as séries utilizadas são processos I(0),
ou seja, não possuem raiz unitária a um nível de significância de 5%.

Os resultados de ambos os testes indicam que a taxa de câmbio nominal é
I(1), ou seja, possui uma raiz unitária. No caso da taxa efetiva real, o teste ADF
indica que a série é I(1), mas o KPSS possui resultado contrário, favorecendo
a estacionariedade dessa variável.

Comomencionado anteriormente, há trabalhos que usam a (variação) taxa
de câmbio real e outros a taxa de câmbio nominal. Nesse trabalho, foram
estimados quatro modelos com essas duas variáveis, em nível e em primeira
diferença. Os resultados foram praticamente idênticos e os resultados com a
taxa real são apresentados. A similaridade dos resultados com as diferentes
taxas de câmbio não é uma surpresa, dado o elevado coeficiente de correlação,
em torno de 0,84, entre essas variáveis.

Em seguida, utiliza-se o teste proposto porHansen (1996, 2000) para testar
a hipótese nula de linearidade contra a alternativa de um modelo com efeito
limiar. Em seguida, caso o modelo linear seja rejeitado, testa-se a hipótese de
um modelo com um efeito limiar (dois regimes) versus a alternativa de dois
limiares (três regimes) e assim sucessivamente até que a hipótese nula não seja
rejeitada e o número de regimes definido. A Tabela 4 sintetiza os resultados
obtidos.

Os resultados da Tabela 4 mostram que a hipótese nula de linearidade é
rejeitada e que a hipótese de apenas um limiar não é rejeitada, indicando como
especificação adequada uma regra de política monetária não linear com dois
regimes. Em seguida, empregou-se a estratégia metodológica proposta por
Caner e Hansen (2004) conforme descrita na seção anterior3.

O valor threshold estimado no modelo foi de 0,1921; ou seja, uma taxa
de abertura comercial na ordem de 19,21%. Dividiu-se, portanto, a amostra
em duas subamostras; uma descreve um regime de baixa abertura comercial,

3Vale destacar que, nos moldes de Leibovici (2019), o mesmo modelo foi estimado utilizando
como medida de abertura a razão entre as exportações e o PIB. Os resultados se mostraram seme-
lhantes.
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Tabela 3: Resultados Testes de Raiz Unitária

Variável ADF KPSS

Taxa de Juros -3,39
[−2,87]

0,49
[0,73]

∗

Desvio das Expectativas -6,34
[−2,87]

0,26
[0,46]

Hiato do Produto -5,85
[−2,87]

0,03
[0,46]

Abertura Comercial -3,04
[−2,87]

0,33
[0,46]

Taxa de Câmbio Nominal 0,15
[−2,87]

0,95
[0,46]

Taxa de Câmbio Efetiva Real -2,24
[−2,87]

0,40
[0,46]

Nota: Valor crítico dos testes ao nível de significância 5% entre colchetes.
Vale ressaltar que a hipótese nula do teste ADF é a de que as séries
possuem raiz unitária, enquanto no KPSS é a de que as séries são
estacionárias. ∗ Estacionária a 1% de significância.

Tabela 4: Resultado do Teste de não linearidade

Teste de não Linearidade Estatística de Teste Valor Crítico

Modelo linear vs. Modelo não linear (2 Regimes) 30,00∗ 21,87

Modelo não linear (2 Regimes) vs. Modelo não li-
near (3 Regimes)

14,60 24,17

Nota: ∗ Significante a 5%.

com 90 observações, e a outra representa o regime alta abertura comercial,
que dispõe de 115 observações. O gráfico na figura 1 mostra a evolução da
abertura comercial brasileira e o valor threshold estimado.

Inicialmente, vale destacar que o gráfico confirma as evidências de que
a economia brasileira ainda apresenta taxas de abertura comercial bastante
discretas4, com uma taxa de abertura média na ordem de 20,13% e valor má-
ximo em 28,9%. Autores como Arruda e Martins (2020) e Mansilla, Arruda e
Ferreira (2020) também destacam essa questão.

No período de 2003 a 2018, observou-se um cenário externo favorável para
a economia brasileira, com forte alta nos preços das commodities e desvaloriza-
ção cambial, além de uma estabilidade institucional relativa, que possibilitou
que o nível de abertura atingisse alguns picos. Com a crise internacional em
2008 e seguida do aprofundamento das crises fiscal e política que culmina-
ram no impeachment da presidente Dilma Rousseff, nota-se que a variável de
abertura apresentou vários períodos em baixa até as novas eleições gerais em
2018.

No processo de estimação por GMM proposto por Caner e Hansen (2004),
utilizou-se como instrumentos as variáveis de desvios das expectativas em re-
lação à meta e a taxa de câmbio real defasadas em um período. De acordo
com a estatística J, apresentada na última linha da Tabela 5, esses instrumen-
tos são válidos. Ainda de acordo com essa tabela, os resultados indicam que,

4Dados da Penn World Table para o ano de 2017, por exemplo, apontam as seguintes taxas de
abertura em países selecionados: Argentina (32,6%), Chile (63,12%), Colômbia (35,55%), México
(72,28%), Uruguai (49,15%), Venezuela (39,14%), EUA (32,37%), Canadá (63%), França (66%),
Japão (34%), África do Sul (61%).
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Figura 1: Evolução da abertura comercial (%) e o valor limiar
estimado
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Fonte: Elaboração própria.

independentemente do regime de abertura comercial, o hiato do produto se
mostra estatisticamente significante e que, no regime de maior abertura co-
mercial, o impacto desse indicador é bastante reduzido.

Considerando os impactos dos desvios das expectativas de inflação em re-
lação à meta, observa-se que, no regime de maior abertura comercial, o im-
pacto deste indicador se mostra estatisticamente igual a zero. Já no regime
de baixa abertura, os resultados indicam uma resposta robusta da autoridade
monetária.

De maneira geral, a hipótese testada pelo trabalho foi confirmada e aponta
na mesma direção de Leibovici (2019) em seu estudo para 26 países. De
acordo com o autor, em um ambiente de maior abertura comercial, o impacto
dos desvios das expectativas de inflação em relação à sua meta tende a ser
estatisticamente insignificante na função de reação monetária dos países ana-
lisados.

Portanto, esse resultado também parece indicar que, em uma economia
com maior abertura comercial, a política monetária tende a não responder a
eventuais desvios nas expectativas de inflação, uma vez que, como destaca
Watson (2016), o aumento do tamanho do mercado e a aceleração do ajuste de
preços tornam mais ancoradas as expectativas e majoram os custos das inter-
venções da autoridade monetária. Olhando para o regime de menor abertura
comercial, constatou-se que para um aumento de 1 p.p. no desvio da expec-
tativa de inflação em relação à sua meta, a taxa de juros é majorada em 0,35
p.p. no mês.

Adicionalmente, este resultado está consoante com o apresentado por Bar-
bosa, Camêlo e João (2016), no que se refere à redução do impacto dos desvios
nas expectativas de inflação em relação à meta. De acordo com o autor, houve
uma redução de 5,2 no período do Governo Lula para 0,4 no período do Go-
verno Dilma. A redução da magnitude da resposta do BC a esse indicador
também foi observada para outras economias, como observou Basilio (2013)
ao estimar a Regra de Taylor para 43 países e Schmidt-Hebbel e Muñoz (2012)
em estudo para 20 países, especialmente após a implementação do regime de
metas de inflação.

Com relação ao hiato do produto, observa-se uma forte diferença na mag-
nitude da resposta da autoridade monetária, com uma resposta quase quatro
vezes maior no regime de baixa abertura. Autores como Basilio (2013) e Bar-
bosa, Camêlo e João (2016) argumentam que, em economias mais fechadas, os
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Tabela 5: Resultados da Estimação da Regra de Política Monetária com
Threshold

Variáveis
Regime de Baixa Abertura Regime de Alta Abertura
Aberturat < 19,21 (90 Obs.) Aberturat ≥ 19,21 (115 Obs.)

Coeficientes Erro-Padrão Coeficientes Erro-Padrão

Desvio Expect. 0,35∗ 0,13 0,009 0,12
Hiato Produto 25,11∗ 5,56 6,68∗ 3,08
Taxa de Jurost−1 -0,04 0,12 0,62∗ 0,08
Taxa de Jurost−2 0,50∗ 0,10 0,59∗ 0,10
Taxa de Jurost−3 0,48∗ 0,09 0,17∗ 0,06
Taxa de Jurost−4 -0,002 0,11 -0,40∗ 0,09

Teste J 0,19 Valor Crítico 5,99

Fonte: Elaboração Própria.
Nota: ∗ Significante a 5%. Instrumentos aferidos pelo teste J: Desvio Expect. (t − 1) e
taxa de câmbio (t −1).

bancos centrais tendem a sentir-se menos pressionados quanto a seguir regras
previamente estabelecidas com agentes econômicos, o que pode justificar uma
intervenção bem maior em resposta à atividade econômica em países mais fe-
chados.

Por fim, em ambos os regimes, a maior parte dos termos autorregressivos,
ou indicadores de suavização, se mostraram estatisticamente significantes e
com efeitos acumulados em torno de 0,98 p.p em ambos os regimes. O alto ín-
dice de suavização pode estar relacionado com o compromisso da autoridade
monetária em não alterar bruscamente da taxa de juros. Resultados simila-
res são reportados em outros estudos, como por exemplo os de Souza Júnior e
Caetano (2014) e Olivindo (2020).

Em suma, os resultados observados neste trabalho reforçam a importância
da introdução de versões não lineares para a estimação de regras de política
monetária em estudos para países emergentes, como advogam Caporale et
al. (2018), e que a autoridade monetária brasileira parece não responder aos
desvios das expectativas de inflação em relação à meta em regimes de maior
abertura comercial.

Adicionalmente, com vistas a avaliar a robustez das evidências encontra-
das, foram testadas quatro especificações alternativas para a regra de política
monetária com threshold a partir de indicações da literatura. A primeira es-
pecificação, nos moldes de Christiano, Eichenbaum e Evans (1996), incorpora
o índice de preço das commodities, e está disposta na Tabela A.1 em apên-
dice. Em seguida, são testadas duas regras de Taylor acrescidas de variáveis
fiscais, resultado primário (%PIB) e relação dívida/PIB (%), na linha sugerida
por Dornbusch (1998) e Pires (2008), com resultados nas Tabelas A.2 e A.3,
respectivamente, em apêndice. Por fim, uma regra de Taylor ampliada com
índice de preço das commodities e resultado primário (% do PIB), Tabela A.4,
em apêndice5.

Os resultados confirmam as evidências do modelo original, tanto em re-
lação ao valor do threshold estimado, variando entre 19,21 e 19,22, como em
relação à direção do impacto das variáveis, sua magnitude e significância; ou

5O índice de preços de commodities, a relação dívida/PIB do governo geral (%) e o resultado pri-
mário como proporção do PIB (%) foram obtidos juntos no Sistema Gerador de Séries Temporais
do Banco Central do Brasil.
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seja, em linhas gerais, no regime de maior abertura comercial, é estatistica-
mente nulo o efeito do desvio das expectativas de inflação em relação à sua
meta. Ademais, também se observou uma suavização na condução política
monetária brasileira e que o hiato do produto se mostra significante em am-
bos os regimes, commaior impacto no ambiente de menor abertura comercial.
Por fim, as variáveis adicionais não se mostraram estatisticamente significan-
tes nos exercícios realizados.

5 Considerações finais

O presente trabalhou buscou investigar a existência de assimetrias dinâmica
da taxa de juros determinada pela autoridade monetária brasileira (BCB) con-
siderando níveis distintos de abertura comercial. Para tanto, utilizaram-se
informações mensais de janeiro de 2003 a julho de 2020 e a estratégia de Ca-
ner e Hansen (2004) para estimar uma função de reação do BCB não linear
tendo a abertura comercial como variável threshold.

Os resultados encontrados apontam para a existência de assimetrias na
dinâmica da taxa de juros, confirmando a hipótese formulada pelo estudo
de que a autoridade monetária adota diferentes coeficientes na sua função
de reação para regimes de maior ou menor abertura comercial. Em adição,
observou-se, para o regime de maior abertura comercial, que o desvio das ex-
pectativas de inflação em relação à sua meta deixa de apresentar significância
estatística; ao passo que, no regime de menor abertura comercial, esse desvio
é significante, como se observa em vários estudos dessa área para o Brasil.

As evidências apontam ainda que a autoridade monetária brasileira res-
ponde de forma robusta ao hiato da atividade econômica sob quaisquer con-
dições de abertura comercial. Entretanto, apresenta resposta bem mais agres-
siva a este indicador em um cenário de economia relativamente mais fechada.

Analisando os dois regimes considerados, nota-se que para o regime de
menor abertura comercial, observou-se que o desvio das expectativas de in-
flação em relação à meta é significativo à 5% e que para cada aumento de 1
p.p. no desvio da expectativa de inflação a taxa de juros é ajustada em 0,35
p.p. no mês. Ao passo que, para o regime de maior abertura comercial, não se
observou significância estatística para essa variável. O crescimento da parti-
cipação do setor externo na economia doméstica tende a ser desinflacionário,
como apontou Romer (1993), e a tornar as expectativas mais ancoradas, como
destacam Mansilla, Arruda e Ferreira (2020), aumentando, assim, o custo das
interferências da autoridade monetária.

Os resultados observados nessa pesquisa corroboram com os achados de
Leibovici (2019), que sugere que autoridades monetárias de economias mais
abertas tendem a conduzir a política monetária dando menor ênfase aos des-
vios das expectativas de inflação. Além disso, o trabalho vem somar-se ao
resultado obtido por Caporale et al. (2018) que destacam a importância do
emprego de técnicas não lineares para a modelagem de regras de política mo-
netária em economias emergentes de modo a analisar eventuais assimetrias
no comportamento de suas autoridades monetárias.

No entanto, ressalta-se que, como o Brasil ainda é uma economia relativa-
mente fechada, é possível que a extensão das diferenças entre os dois regimes
seja ainda mais acentuada para níveis de abertura ainda maiores, como os
observados para outros países emergentes.
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Finalmente, à guisa de sugestões de políticas baseadas no estudo, recomenda-
se uma maior inserção do Brasil nas cadeias globais de comércio, de modo a
promover um ambiente de expectativas mais ancoradas e, portanto, menos
suscetível à intervenções abruptas não desejadas da autoridade monetária.
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Apêndice A

Tabela A.1: Exercício de Robustez com Índice de Preços de Commodities

Variáveis
Regime de Baixa Abertura Regime de Alta Abertura
Aberturat < 19,21 (90 Obs.) Aberturat ≥ 19,21 (115 Obs.)

Coeficientes Erro-Padrão Coeficientes Erro-Padrão

Desvio Expect. 0,35∗ 0,13 0,01 0,12
Hiato Produto 24,45∗ 5,49 6,15∗∗ 3,26
Taxa de Jurost−1 -0,02 0,11 0,61∗ 0,08
Taxa de Jurost−2 0,49∗ 0,10 0,60∗ 0,09
Taxa de Jurost−3 0,48∗ 0,09 0,17∗ 0,06
Taxa de Jurost−4 -0,002 0,11 -0,39∗ 0,08
Ind. Commodities 0,01 0,03 -0,03 0,03

Teste J 0,009

Fonte: Elaboração Própria.
Nota: ∗ Significante a 5%. ∗∗ Significante a 10%. Instrumentos aferidos pelo teste J:
Desvio Expect. (t −1) e taxa de câmbio (t − 1). O Teste J não rejeita a hipótese nula de
validade dos instrumentos.

Tabela A.2: Exercício de Robustez com Déficit Primário (%PIB)

Variáveis
Regime de Baixa Abertura Regime de Alta Abertura
Aberturat < 19,21 (90 Obs.) Aberturat ≥ 19,21 (115 Obs.)

Coeficientes Erro-Padrão Coeficientes Erro-Padrão

Desvio Expect. 0,38∗ 0,13 0,03 0,13
Hiato Produto 24,09∗ 5,5 8,29∗∗ 4,78
Taxa de Jurost−1 -0,04 0,12 0,63∗ 0,08
Taxa de Jurost−2 0,51∗ 0,11 0,58∗ 0,10
Taxa de Jurost−3 0,47∗ 0,09 0,18∗ 0,06
Taxa de Jurost−4 0,005 0,11 -0,40∗ 0,09
Def. Primário -0,03 0,03 0,007 0,02

Teste J 0,24

Fonte: Elaboração Própria.
Nota: ∗ Significante a 5%. ∗∗ Significante a 10%. Instrumentos aferidos pelo teste J:
Desvio Expect. (t − 1) e taxa de câmbio (t −1). O Teste J não rejeita a hipótese nula de
validade dos instrumentos.
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Tabela A.3: Exercício de Robustez com Relação Dívida/PIB (%)

Variáveis
Regime de Baixa Abertura Regime de Alta Abertura
Aberturat < 19,21 (90 Obs.) Aberturat ≥ 19,21 (115 Obs.)

Coeficientes Erro-Padrão Coeficientes Erro-Padrão

Desvio Expect. 0,31∗ 0,14 0,03 0,12
Hiato Produto 27,20∗ 5,2 10,97∗ 4,00
Taxa de Jurost−1 -0,01 0,11 0,63∗ 0,08
Taxa de Jurost−2 0,52∗ 0,10 0,59∗ 0,09
Taxa de Jurost−3 0,50∗ 0,10 0,17∗ 0,06
Taxa de Jurost−4 -0,04 0,11 -0,41∗ 0,08
Relação Dívida/PIB(%) 0,23 0,18 0,22 0,13

Teste J 0,18

Fonte: Elaboração Própria.
Nota: ∗ Significante a 5%. ∗∗ Significante a 10%. Instrumentos aferidos pelo teste J: Desvio
Expect. (t − 1) e taxa de câmbio (t − 1). O Teste J não rejeita a hipótese nula de validade dos
instrumentos.

Tabela A.4: Exercício de Robustez com Déficit Primário (%PIB) e Índice
de Preços de Commodities

Variáveis
Regime de Baixa Abertura Regime de Alta Abertura
Aberturat < 19,21 (90 Obs.) Aberturat ≥ 19,21 (115 Obs.)

Coeficientes Erro-Padrão Coeficientes Erro-Padrão

Desvio Expect. 0,38∗ 0,13 0,03 0,12
Hiato Produto 23,41∗ 5,5 8,10∗∗ 4,7
Taxa de Jurost−1 -0,03 0,11 0,62∗ 0,08
Taxa de Jurost−2 0,51∗ 0,11 0,58∗ 0,10
Taxa de Jurost−3 0,47∗ 0,09 0,17∗ 0,07
Taxa de Jurost−4 0,005 0,11 -0,39∗ 0,08
Ind. Commodities 0,02 0,03 -0,02 0,03
Def. Primário -0,03 0,18 0,009 0,02

Teste J 0,24

Fonte: Elaboração Própria.
Nota: ∗ Significante a 5%. ∗∗ Significante a 10%. Instrumentos aferidos pelo teste J:
Desvio Expect. (t −1) e taxa de câmbio (t − 1). O Teste J não rejeita a hipótese nula de
validade dos instrumentos.
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1 Introdução

Há significativa quantidade de trabalhos com interesse dos efeitos da política
monetária sobre o setor real e canais de transmissão desse choque (mishkin,
2001; miranda-agrippino; ricco, 2021). Observa-se igualmente interesse na
resposta endógena da taxa de juros frente a choques e como esse comporta-
mento afeta o ambiente macroeconômico (eickmeier; ng, 2015; brunnermeier
et al., 2021). O Brasil não foge desse quadro, com trabalhos analisando a polí-
tica monetária, principalmente após a estabilização monetária acarretada pelo
Plano Real e o seu subsequente reforço com a implementação do Regime de
Metas de Inflação, RMI (santos et al., 2019). Há, entretanto, menor quanti-
dade de trabalhos direcionados à análise de choques cambiais.

Este artigo é uma contribuição para a literatura que investiga a política
cambial brasileira. O seu objetivo é avaliar o seu comportamento após cho-
ques positivos sobre a taxa de câmbio no período 1980Q1-2019Q4 com 33
países. Objetivos secundários são a comparação da sensibilidade da taxa cam-
bial após choques domésticos e externos sobre a economia. Ademais, recortes
temporais alternativos, considerando modificações estruturais, como o Plano
Real e o RMI, serão investigados.

O método usado é o GVAR, um aglomerado de modelos VAR com a incor-
poração de variáveis estrangeiras, portanto, VARX, interligados pelo comércio
bilateral entre as regiões da amostra. Como o GVAR permite a especificação
de dinâmicas domésticas para cada região, ele viabiliza a existência de efeitos
spillover e o tratamento de regiões como economias abertas integradas ao co-
mércio internacional. Consequentemente, o GVAR se volta primordialmente
para os canais de difusão de choques, colocando a identificação deles em se-
gundo plano.

Os resultados mostram que i) desvalorizações cambiais não promovem o
aumento da produção; ii) parte da ausência do efeito de i) decorre da polí-
tica monetária contracionista, a qual contribui para a queda do crédito, do
consumo privado e do investimento; iii) o choque cambial melhora as contas
externas, mas não é suficiente para conter o decréscimo do PIB; iv) repasse da
desvalorização cambial sobre os preços é modesto; v) mercado de crédito e a
taxa de juros de curto prazo funcionam como canais de transmissão de cho-
ques cambiais; vi) economia brasileira sofre “flight to quality” após choques
domésticos e/ou externos adversos.

Após a estabilização dos preços e o RMI, trabalhos de política monetária
se propuseram a avaliar a eficácia desses mecanismos sobre o comportamento
dos preços, da taxa de câmbio e do produto. Santos et al. (2019), analisando
a economia brasileira entre 1995 a 2014, assinalam que apenas o RMI, per si,
é insuficiente para garantir a eficácia da política monetária em estabilizar a
economia. Há outros elementos relevantes, como a necessidade de o banco
central seguir boas práticas que fundamentam sua estratégia e objetivo.

Carneiro e Wu (2004), Lima, Maka e Alves (2011) e Silva, Paes e Bezerra
(2018) mostram que oscilações exógenas e endógenas da taxa de juros têm o
potencial de causar flutuações sobre o setor real da economia. Lima, Maka e
Alves (2011) realizam choques sobre a taxa de câmbio e retratam fortes osci-
lações dos preços e do produto. A taxa de câmbio se mostrou especialmente
útil para absorver choques externos. Céspedes, Lima e Maka (2008), Vieira
e Gonçalves (2008), Tomazzia e Meurer (2009), Costa Filho (2017) e Almeida
e Divino (2019) evidenciam que a política monetária afeta diferentes seto-
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res industriais, horas de trabalho, investimento, consumo, crédito, emprego,
conta corrente e, como consubstanciação desses fatores, o produto. Costa Fi-
lho (2017) aponta que a política monetária acarreta a queda de 0,5 porcento
do produto.

A realização de choques sobre o crédito e a sua influência sobre o preço e
o produto foi estudado por Fonseca e Pereira (2012) entre 2003 e 2012. Uma
das conclusões é a de que a taxa de juros Selic responde ao choque creditício,
e essas oscilações, por sua vez, impactam o setor real da economia.

Relação de interesse dessa literatura é a reação da política monetária e
da taxa de câmbio frente a choques externos. Dias e Dias (2013) mostram
que choques dos EUA afetam o Brasil com o mercado cambial funcionando
como canal de transmissão. Teles e Mendonça (2013) denotam que oscilações
dos termos de troca e da liquidez externa guardam efeitos sobre a economia
brasileira.

Das contribuições deste artigo, além de choques sobre a taxa de câmbio
e a resposta da política monetária, ele avaliará o comportamento endógeno
da taxa cambial após choques sobre o risco-país e o mercado de ações, dois
tipos de choques pouco observados nessa literatura. Também choques mo-
netários serão investigados com o objetivo de verificar a existência do puzzle
dos preços. Adicionalmente, as flutuações de componentes da demanda são
analisadas após choques cambiais, permitindo, dessa forma, avaliar o efeito
do choque cambial tanto no setor financeiro quanto no setor real.

A maioria dos trabalhos dessa literatura utilizam curtos períodos tempo-
rais, com a exceção de Dias e Dias (2013), que usaram 1980 a 2009. O presente
artigo alarga ainda mais esse período, alongando-o até o ano de 2019. Além
disso, recortes temporais alternativos são usados, principalmente os de 1994-
2019 e 1999-2019, sob o argumento do Plano Real e do RMI, respectivamente.

Outra limitação é o tratamento do Brasil como economia fechada. Os mo-
delos VAR possibilitam restritas alternativas. Por exemplo em Dias e Dias
(2013), apenas duas economias foram utilizadas no SVAR: EUA e Brasil. Nas
palavras de Carvalho e Rossi Júnior (2009, p. 301): “Future research should fo-
cus on the inclusion of series that capture the international scenario given the im-
portance of those considerations for emerging economies such as Brazil”. O GVAR
supera essa limitação ao permitir amplo número de países. Neste artigo serão
usados 33, com cada região modelada com sua própria dinâmica doméstica.
E a interligação entre as regiões ocorre pelo comércio bilateral, incorporando,
portanto, a integração comercial e econômica na análise.

Pela própria construção do GVAR, choques externos são implementados
sobre os modelos VARX individuais. Um choque proveniente dos EUA afetará
todo o sistema, com efeitos feedback sendo retratados pelas flutuações das va-
riáveis estrangeiras sobre as variáveis domésticas (mais detalhes na seção 3). A
modelagem doméstica explícita é um avanço em relação ao tratamento costu-
meiro dos modelos VAR, os quais criam variáveis internacionais para simular
choques externos (kim, 2001) e/ou empregam algumas variáveis representa-
tivas do ambiente externo (dias; dias, 2013). Dessa forma, choques externos
poderão ser incorporados e avaliados pelo GVAR.

Finalmente, os resultados apresentados neste artigo qualificam parte da
literatura nacional que associa desvalorizações cambiais com dinamismo pro-
dutivo (rossi, 2015; araújo; peres, 2018; feijó; nassif; araújo, 2020). As fun-
ções impulso resposta, em variados recortes temporais e em diferentes confi-
gurações, mostraram sucessivas quedas do produto em decorrência a desva-
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lorizações cambiais. A estrutura do GVAR possibilitando a incorporação de
componentes da demanda, da política monetária, e o comércio internacional,
portanto, modelando um sistema de economia amplo e aberto, pode ajudar a
compreender a qualificação dessa literatura com os resultados expostos.

O artigo está dividido em 5 seções além dessa introdução. A seção 2 ex-
põe e discute eventos relevantes para o ambiente macroeconômico brasileiro
entre 1980 e 2019, justificando os recortes temporais; a seção 3 descreve o
modelo GVAR; a seção 4 apresenta os dados; a seção 5 realiza os exercícios
econométricos; a seção 6 finaliza com comentários conclusivos.

2 Contexto econômico e mudanças institucionais entre 1980 e
2019

Como a análise deste trabalho abarca o período de 1980 a 2019, esta seção
contextualiza as principais alterações pelas quais a economia brasileira pas-
sou. Também auxiliará a explicitar os recortes temporais empregados. Um
dos objetivos é datar as alterações estruturais.

Embora a década de 1980 tenha a alcunha de “década perdida”, pelo cres-
cimento negativo da renda per capita, além dos desequilíbrios econômicos –
alta inflação, balanço de pagamentos desajustado e contas públicas deficitá-
rias (hermann, 2011) –, o período de dificuldades crônicas se estenderia no
país até pelo menos o ano de 1994, quando o Plano Real teria êxito em gerar
preços estáveis.

Alguns fatores concorrerampara produzir o cenário econômico caótico dos
anos de 1980 até 1994, como os choques sobre o preço do petróleo efetuados
pela OPEP, a elevação da taxa de juros dos EUA e os sinais de que o modelo de
crescimento adotado, normalmente conhecido como Modelo de Substituição
de Importações (MSI), estava defasado e obsoleto. Com os preços crescentes,
nos anos iniciais da década de 1980 o governo brasileiro implementou uma
política monetária restritiva, com taxa de juros real positiva, e desvaloriza-
ções da taxa de câmbio nominal – entre elas a maxidesvalorização de 30% do
ministro Delfim Netto (castro, 2011a).

O país realizou seguidos planos econômicos para debelar a inflação, como
o Plano Cruzado (1986), o Plano Bresser (1987), o Plano Verão (1989), o Plano
Collor (1990) e o Plano Collor 2 (1991). Em comum, todos falharam por uti-
lizar mecanismos de congelamento de preços, e/ou por terem negligenciado
o componente advindo da demanda agregada que alimentava o aumento dos
preços. O ambiente macroeconômico seria estabilizado com o Plano Real de
1994.

Dessa forma, muitos trabalhos empíricos de políticas monetária e cambial
utilizam essa melhora institucional para realizarem os seus exercícios econo-
métricos, como Céspedes, Lima eMaka (2008), Carvalho e Rossi Júnior (2009),
Carneiro e Wu (2004) e Santos et al. (2019). O argumento é o de que a hiperin-
flação dos anos de 1980 e 1990 contaminaria as estimativas, com potencial de
produzir resultados pouco intuitivos. Em geral, esses trabalhos tomam como
ponto inicial da amostra os anos de 1994 (carneiro; wu, 2004), de 1995 (car-
valho; rossi júnior, 2009; santos et al., 2019) ou o de 1996 (céspedes; lima;
maka, 2008). Do nosso conhecimento, apenas Dias e Dias (2013) não toma-
ram essa precaução, e utilizaram o período de 1980 a 2019. Como será visto
na seção de resultados, o presente artigo empregou diversos recortes tempo-
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rais, incluindo todo o período amostral (1980-2019), quanto recortes em vir-
tude de modificações estruturais e conjunturais da economia brasileira, como
a pertinente ao Plano Real (nesse caso, o período foi de 1994 a 2019).

Para o interesse deste artigo, o Plano Real empregou elevadíssima taxa de
juros real – dependendo do índice de inflação, a taxa de juros real teve uma
média por volta de 20% entre os anos 1994 e 1998 (castro, 2011b) – acompa-
nhada por uma taxa de câmbio nominal sobrevalorizada, com paridade de 1:1
com o dólar. Esse plano se beneficiou do Plano Brady (1994), o qual permitiu
maior ingresso de capitais para financiarem a economia.

Com a sucessão de crises emmercados emergentes, como a crise doMéxico
(1994), a crise asiática (1997), e a crise russa (1998), bem como o alastramento
de seus efeitos sobre mercados emergentes, em parte devido à interpretação,
por parte de investidores, de que outras economias em desenvolvimento apre-
sentariam problemas semelhantes (krugman, 2009), o Brasil sofreu forte saída
de capital, apesar da elevada taxa de juros real (giambiagi, 2011a). As reservas
internacionais sofreram rápido decréscimo, culminando com a flexibilização
e desvalorização da taxa de câmbio, sob o arcabouço do Regime de Metas de
Inflação (RMI).

Essa alteração institucional caracterizou o último passo para a estabiliza-
ção dos preços almejada com o Plano Real. Por meio do RMI, o banco central
persegue determinada inflação, com bandas inferiores e superiores de tolerân-
cia, utilizando a política monetária, principalmente pela taxa de juros, para
alterar a demanda agregada e, por conseguinte, tanto os preços quanto as ex-
pectativas inflacionárias. Consequentemente, a partir de 1999, o Brasil imple-
mentou, na esfera macroeconômica, o regime que ficou conhecido como tripé
macroeconômico: superávit primário para ajustar as contas públicas, metas
de inflação para estabilizar os preços e regime cambial flexível para absorver
choques domésticos e externos (goldfajn; martínez; valdés, 2021).

Assim como o Plano Real, a implantação do RMI é utilizada como outro
marco em trabalhos empíricos (tomazzia; meurer, 2009; vieira; gonçalves,
2008; lima; maka; alves, 2011; silva; paes; bezerra, 2018). A justificativa é
a mesma da anterior: o RMI representou uma alteração estrutural na forma
como o mercado cambial era tratado, além do reforço à estabilidade dos pre-
ços.

Vale notar, contudo, que a delimitação desses trabalhos parece se funda-
mentar muito mais no período inicial do que no período final, isto é, enquanto
o início da análise é demarcado por conta da estabilidade dos preços, o final da
investigação decorre pelos dados disponíveis. Tendo em mente a defasagem
entre a escrita do estudo e a sua respectiva publicação, pode-se perceber essa
observação, novamente recorrendo aos trabalhos citados anteriormente, em
Vieira e Gonçalves (2008), com período de análise de 1999 a 2005, Tomazzia e
Meurer (2009), com abrangência de 1999 a 2008, Lima, Maka e Alves (2011),
entre 1999 e 2008, e Silva, Paes e Bezerra (2018), entre 2000 e 2013. Este
trabalho também utilizará esse recorte, isto é, analisará o Brasil entre 1999 e
2019.

Uma crítica à utilização desse recorte é a de que a conjuntura de crises
logo após o RMI, como a crise energética (2001), os atentados terroristas nos
EUA, e a crise Argentina, repercutiram significativamente no Brasil, influen-
ciando as flutuações tanto da taxa de juros quanto da taxa cambial. Adicio-
nalmente, há de considerar as reformas que marcaram o governo de Fernando
Henrique Cardoso (FHC), como a Lei de Responsabilidade Fiscal (LRF), a re-
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forma parcial da previdência, e a renegociação das dívidas estaduais, as quais
contribuíram para o ajuste fiscal no final de seu governo (giambiagi, 2011a).
Finalmente, o comportamento das contas públicas é um dos fatores que pode
ativar movimentos nas taxas de juros e de câmbio (bacha, 2016; blanchard,
2017; pastore, 2021).

Portanto, uma alternativa de estimação seria iniciar a amostra em 2003,
sem a influência desses choques e alterações estruturais. Fonseca e Pereira
(2012) e Costa Filho (2017) adotam justamente o ano de 2003 em seus exer-
cícios econométricos. As diferenças ocorrem quanto ao final do período: o
primeiro trabalhou analisa o país até o ano de 2012, enquanto o segundo o
prolongou até o ano de 2014. Novamente, o limite superior da abrangência
temporal parece se dever muito mais à limitação dos dados do que a um raci-
ocínio a respeito da conjuntura da economia.

O governo de Lula, iniciado em 2003, manteve em linhas gerais o kit de
política econômica fundamentado no tripé macroeconômico. A política mo-
netária empregou taxas de juros reais elevadas, porém decadentes, para con-
trolar o nível dos preços, os quais se mantiveram dentro das bandas pré-
estabelecidas. O esforço em manter e consolidar a estabilização macroeconô-
mica foi reforçado com a obtenção de superávits primários e a realização de
uma reforma previdenciária com escopo no funcionalismo público (giambi-
agi, 2011b). O ambiente externo de liquidez e de boom no preço das com-
modities propiciou o acúmulo de reservas internacionais, com a subsequente
apreciação da taxa de câmbio (bacha, 2016) – novamente contribuindo para a
estabilidade dos preços.

Ao contrário das crises em outras localidades que repercutiram fortemente
no ambiente econômico brasileiro no passado, a crise financeira de 2008, com
epicentro nos EUA, reduziu apenas de forma temporária o crescimento do
produto. No ano de 2010 a economia voltou a apresentar expansão do PIB.
Essa performance do país no campo econômico foi coroada com a obtenção do
grau de investimento por agências de rating.

Entre 2011 e 2014, embora não com o mesmo destaque, pelo contrário,
com a deterioração de alguns indicadores, notadamente a redução do cresci-
mento da produção, pode-se perceber continuidades tanto no cenário econô-
mico quanto na condução das políticas macroeconômicas (contri, 2014). Se-
gundo Contri (2014), o banco central continuou implementando política mo-
netária restritiva com os aumentos dos preços. Entretanto, a partir de 2012-13
a trajetória declinante da taxa de juros Selic é interrompida, com elevações em
conformidade com a aceleração dos preços.

Pelo lado fiscal, os superávits primários se reduzem, o que contribuiria
para a crise fiscal que se formaria no binômio 2015-16. A taxa de câmbio con-
tinuou em nível apreciado, oscilando no intervalo de 2 a 2,50 reais por dólar.
Essa taxa perceberia rápida desvalorização durante a forte crise econômica de
2015-16. Sobre essa crise, Resende e Terra (2020) argumentam que a operação
Lava-Jato (2014), a piora das expectativas e a incompatibilidade nos incenti-
vos econômicos fornecidos pelo governo auxiliariam a compreender a queda
da economia.

Em 2016, Michel Temer assume a presidência e implementa o Teto Fiscal,
medida voltada para ajustar as contas públicas. A política monetária restritiva
consegue desacelerar a taxa de inflação, a qual flertaria com o valor de 2% em
2017. A taxa de câmbio sofre reversão em comparação com os anos anteriores,
sofrendo forte desvalorização, em consonância com a atmosfera de incerteza
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Tabela 1: Recortes temporais e
número de observações

Períodos Observações

1980-2019 160
1994-2019 101
1999-2019 82
2003-2014 48
2003-2019 68
2007-2019 52
2010-2019 40
2014-2019 24
Fonte: Elaboração própria.

econômica e o desdobramento de eventos políticos, como o impeachment de
Dilma Rousseff (oreiro; paula, 2022).

Dessa forma, um recorte temporal que será usado é o de 2003 a 2014. De
forma similar a Fonseca e Pereira (2012) e Costa Filho (2017), este trabalho
também utilizará o ano de 2003 como ponto inicial de análise, mas limitará a
análise até 2014, quando a crise fiscal que se aventava não se desenvolveu em
sua totalidade – além de que há semelhanças no cenário econômico durante
esses anos.

A Tabela 1 retrata todos os recortes temporais que serão usados durante
a análise econométrica. Os dados se estendem desde o primeiro trimestre
de 1980 ao quarto trimestre de 2019, totalizando em 160 observações. Con-
forme limita-se a abrangência temporal, as observações decrescem em confor-
midade. O recorte relativo ao Plano Real (1994-2019) possui 101 observações,
seguido pelo recorte do RMI (1999-2019), com 82 observações. Como explici-
tado anteriormente, o período 2003-2014 é usado sob o intuito de eliminar as
diversas crises durante o governo de FHC que afetaram significativamente as
conduções das políticas monetária e cambial e a taxa de inflação. Ele termina
em 2014 para não incorporar a conjuntura de crise no binômio 2015 e 2016.
Entretanto, enquanto se ganha em delimitar um período específico, há o custo
de perda de observações, o que pode comprometer a precisão das estimativas.
Esse recorte possui apenas 48 observações.

O recorte 2003-2019 é usado sob o argumento de que incorpora o mo-
mento no qual a economia brasileira estava consolidada com o tripé macroe-
conômico e as reformas estruturais de FHC. Em comparação ao período 2003-
2014, ele tem a vantagem de possuir maior número de observações (68), mas
perde ao incorporar os anos de crise 2015-2016. O período 2007-2019 foi
aplicado para eliminar a alteração na condução da política fiscal do primeiro
governo de Lula, quando ocorreu a troca de ministro da fazenda, de Antô-
nio Palocci para Guido Mantega (bonelli; veloso, 2016). A análise de 2010
a 2019 marca o início da deterioração das contas fiscais, as quais causariam
fortes oscilações sobre os preços, o câmbio e a taxa de juros. A dificuldade de
trabalhar com esse período é o baixo número de observações (40). O último
recorte se propõe a capturar o efeito da política de preços da Petrobras desde
2016. Como o GVAR é incapaz de apresentar estabilidade com apenas 16 ob-
servações (2016 a 2019), regrediram-se dois anos para que fosse possível pro-
duzir estimativas (2014-2019), ainda que sob o alerta da baixa confiabilidade
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e incerteza das estimativas. Outras três estratégias relacionadas a essa questão
são i) a introdução de uma dummy relativa a esse período, ii) a comparação de
dois modelos, um entre 1999Q3 e 2016Q3 (antes da política de preços da Pe-
trobras), e outro entre 1999Q3 e 2019Q4, e iii) a utilização de uma série com o
preço internacional do petróleo e a implementação de choques sobre ela (mais
detalhes na subseção 5.6).

A utilização de diversos recortes temporais permite verificar como se com-
portam as variáveis em decorrência a choques cambiais com variações da es-
trutura econômica e institucional do Brasil. Como será apresentado na seção
de resultados, independentemente desses recortes, os resultados se mantive-
ram praticamente os mesmos, com alterações apenas em relação ao repasse de
desvalorização cambial para os preços, notadamente desde o Plano Real e o
RMI. A manutenção dos resultados a despeito de diferentes recortes tempo-
rais é interpretada como evidência de um modelo bem ajustado.

3 Metodologia

Esta seção apresenta o modelo GVAR, em cujo desenvolvimento ficará pa-
tente a construção de dinâmicas domésticas para cada região da amostra.
Dessa forma, uma das virtudes do GVAR decorre da caracterização do am-
biente mundial pela interação de todas as regiões entre si, e não somente,
como ocorre nos demais modelos do tipo VAR, a incorporação de algumas
variáveis-chaves de economias relevantes, notadamente os EUA, para adicio-
nar o ambiente externo na análise. A própria construção do GVAR supera a
limitação de tratar economias domésticas como entidades isoladas, isto é, eco-
nomias fechadas. O sistema GVAR utiliza o comércio bilateral como ponte de
ligação entre as regiões. A apresentação do GVAR e esses traços elencados se
basearão principalmente em Mauro e Smith (2013).

Inicialmente, tem-se a equação (1), retratando um VARX (2,2), com variá-
veis domésticas e estrangeiras da região i no tempo t. O vetor xit possui as
variáveis domésticas, de ordem ki × 1, enquanto o vetor x∗it elenca as variáveis
estrangeiras, sendo de ordem k∗i ×1. Os termos ai0 e ai1t representam, respecti-
vamente, a constante em relação à região de referência, os EUA, e a tendência.
O último termo da equação (1) é o erro idiossincrático, uit . O modelo pos-
sui N + 1 regiões, com a região 0, conforme mencionado, sendo a região de
referência.

xit = ai0 + ai1t +φi1xi,t−1 +φi2xi,t−2 +Λi0x
∗
it +Λi1x

∗
i,t−1 +Λi2x

∗
i,t−2 + uit (1)

As variáveis estrangeiras representam proxies do ambiente internacional, a
exposição da região i em relação às demais regiões. Para a construção dessas
variáveis, utiliza-se o termo wij . Essa matriz, em geral, é especificada pelo
comércio bilateral entre regiões, funcionando como ligação entre todas as re-
giões da amostra. A equação (2) mostra a forma como ela se insere no modelo:

x∗it =
N∑

j=0

wijxjt (2)

A equação (2) evidencia que a construção das variáveis estrangeiras per-
passa pela multiplicação da participação do comércio bilateral entre as re-
giões i e j pelas variáveis domésticas da região j . Dessa forma, quanto maior
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o comércio bilateral entre regiões, ou seja, quanto maior a integração comer-
cial entre essas localidades, maior a exposição para oscilações domésticas e/ou
choques com o parceiro comercial. Consequentemente, a equação (2) ilustra o
fato de que o GVAR, por definição, é um modelo de economia aberta.

O próximo passo é criar o vetor zit = (x′it ,x
′∗
it )
′, o qual incorpora as variáveis

domésticas e estrangeiras. Esse vetor possibilita reescrever a equação (1):

Ai0zit = ai0 + ai1t +Ai1zi,t−1 +Ai2zi,t−2 + uit (3)

onde:
Ai0 = (Iki ,−Λi0), Ai1 = (φi1,Λi1), Ai2 = (φi2,Λi2)

Agora utiliza-se a matriz de ligação,Wi , composta pelos elementos de wij ,
além de alguns elementos zero em suas linhas e colunas, para criar a identi-
dade abaixo:

zit =Wixt (4)

Nessa identidade, xt é um vetor composto por todas as variáveis domésti-
cas do modelo, isto é, xt = (x′0t ,x

′
1t ,x

′
2t , · · · ,x

′
Nt)
′ , de ordem k × 1. Substituindo

(4) em (3):

Ai0Wixt = ai0 + ai1t +Ai1Wixt−1 +Ai2Wixt−2 + uit (5)

Empilhando essas equações:

G0xt = a0 + a1t +G1xt−1 +G2xt−2 + ut (6)

onde:

G0 =




A00W0
A10W1
A20W2
· · ·

AN0WN



, G1 =




A01W0
A11W1
A21W2
· · ·

AN1WN



, G2 =




A02W0
A12W1
A22W2
· · ·

AN2WN



,

a0 =




a00
a10
a20
· · ·

aN0



, a1 =




a01
a11
a21
· · ·

aN1



, ut =




u0t
u1t
u2t
· · ·

uNt




Considerando a matriz G0 não singular, ela pode ser multiplicada por sua
inversa, de forma a isolar xt e dar origem ao GVAR:

xt = b0 + b1t + F1xt−1 + F2xt−2 + εt (7)

onde:

F1 = G
−1
0 G1, F2 = G

−1
0 G2, b0 = G

−1
0 a0, b1 = G

−1
0 a1, εt = G

−1
0 u0

Caso as variáveis não sejam estacionárias em nível, pode-se utilizar a forma
do GVAR na correção dos erros:

∆xit = ci0 −αiβ
′
i [zi,t−1 −γi(t − 1)] +Λi0∆x

∗
it + Γi∆zi,t−1 + uit (8)

Outra possibilidade do GVAR é incorporar variáveis globais; essas variá-
veis não dependem exclusivamente de uma única economia, como o preço de
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commodities, gasto mundial com P&D e PIB mundial. A equação (9) retrata
essa opção, com o vetor dt representando as variáveis globais:

xit = ai0 + ai1t +φi1xi,t−1 +φi2xi,t−2 +Λi0x
∗
it +Λi1x

∗
i,t−1 +Λi2x

∗
i,t−2

+Φi0dt +Φi1dt−1 +Φi2dt−2 + uit (9)

Dessa forma, pode-se proceder à análise do modelo com mecanismos pa-
recidos com os utilizados nos modelos VAR, como função impulso resposta e
decomposição da variância. No caso da primeira, no arcabouço do GVAR ela
é denominada função impulso resposta generalizada (FIRG).

4 Dados

Como a primeira parte da análise contempla o período de 1980Q1 a 2019Q4,
recorreu-se à base de dados de Mohaddes e Raissi (2020) para obter o produto
real, a taxa de juros de curto prazo, o nível dos preços (inflação) e a taxa de
câmbio real (moeda doméstica/dólar). O crédito fornecido pelo setor privado
em proporção com o produto foi obtido pelo BIS. Todas essas variáveis são
trimestrais.

Algumas economias não possuíam dados do crédito do BIS, então utilizou-
se o crédito privado/PIB do Banco Mundial para compensar essas omissões.
Como esses dados são anuais, usou-se o método de alteração de frequência
Denton, transformando a frequência de anual para trimestral.

As variáveis elencadas acima serão usadas no modelo que focaliza o setor
financeiro. Quando a análise se volta para o setor real, incorporam-se o con-
sumo privado real, o investimento real total e o saldo da conta corrente/PIB,
todas retiradas do BancoMundial, com o subsequente tratamento de alteração
de frequência.

Por causa da hiperinflação do Brasil nas décadas de 1980 e 1990, um re-
corte temporal usado é o da implementação do Plano Real de 1994. Logo, a
segunda parte da análise ocorre em 1994Q4-2019Q4. Outro evento impor-
tante foi o estabelecimento do Regime de Metas de Inflação e a flexibilização
da taxa de câmbio em 1999. Dessa forma, o terceiro corte temporal é concer-
nente ao período 1999Q3-2019Q4.

Nesse caso, as variáveis retiradas de Mohaddes e Raissi (2020) continuam
sendo usadas com o acréscimo do mercado de ações, também dessa base. O
Brasil não possui esse dado por meio dessa base, mas o IPEA disponibiliza
a variação mensal do índice Bovespa. Deflacionou-se essa série com o IPCA,
também obtido pelo IPEA, e normalizou-se o seu valor para evitar números
negativos, dado que todas as variáveis do modelo são colocadas em log. A
propósito, a normalização também foi usada na variável conta corrente/PIB,
com a mesma justificativa de evitar valores negativos e inviabilizar o log.

No caso brasileiro, o consumo privado e o investimento em periodicidade
trimestral podem ser obtidos a partir do ano de 1996 pelo IBGE. Portanto,
somente quando a análise se volta para os períodos posteriores a esse ano é
que se pode utilizar esses dados. Procedeu-se dessa forma, com essas séries
em índice deflacionadas e dessazonalizadas. No caso da conta corrente/PIB,
o banco central possui essa série mensal. Utilizou-se a média de 3 meses
para transformá-la para trimestral. Por fim, no período 1980-2019 o Brasil
não possuía dados do crédito no BIS, então foi usado o Banco Mundial como
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fonte. Todavia, assim como ocorreu com o consumo, o investimento e a conta
corrente, a partir de 1999 o BIS tem o dado trimestral de crédito brasileiro.
Então trocou-se a série do Banco Mundial pela do BIS. Apesar dessas altera-
ções, os resultados praticamente não se alteraram, como poderá ser visto ao
longo do artigo.

Das variáveis globais, utiliza-se o risco-país do IPEA. O risco-país men-
sura a avaliação do mercado financeiro internacional a respeito do risco de
se investir no Brasil, ou risco de default. Como os dados são diários, médias
trimestrais adequaram essa série para a periodicidade da amostra.

De acordo com a apresentação do GVAR na seção anterior, as variáveis são
distribuídas da seguinte forma:

xit =(produtoit , jurosit , inflaçãoit ,câmbioit ,créditoit)

x∗it =(produto
∗
it , juros

∗
it , inflação

∗
it ,câmbio∗it ,crédito

∗
it)

(10)

O produto, a taxa de juros, a inflação, a taxa de câmbio e o crédito são re-
presentadas por, respectivamente, produtoit , jurosit , inflaçãoit , câmbioit , créditoit .
Essas são as variáveis domésticas. As variáveis estrangeiras estão no vetor x∗it ,
criadas por meio do termo de comércio bilateral, wij . Os vetores xit e x

∗
it são a

forma básica do GVAR que será usada. Especificações adicionais serão testa-
das e informadas durante a seção 4.

Pela particularidade da taxa de câmbio, a qual é definida em termos do
dólar, essa variável não entra como variável doméstica para os EUA (entrando
como doméstica nas demais regiões). Por outro lado, a taxa de câmbio entra
como variável estrangeira somente para os EUA (não entrando como variável
estrangeira em nenhuma outra região). Outra exceção é a utilização de apenas
duas variáveis estrangeiras para os EUA: além da taxa de câmbio, o produto.
Essa é uma recomendação nos modelos GVAR, uma vez que os EUA são uma
economia de relevância mundial, com potencial de prejudicar a estabilidade
do modelo (pesaran; schuermann; weiner, 2004; dees et al., 2007).

As variáveis estrangeiras, além de representarem proxies do ambiente in-
ternacional, auxiliam na estabilidade do modelo uma vez que não sofrem in-
fluência de longo prazo advinda das variáveis domésticas. Em outras pala-
vras, é como se cada região fosse tratada como pequena economia aberta, se
ajustando ao ambiente externo sem, todavia, poder modificá-lo. Essa hipó-
tese é muito forte para os EUA. Para ajustá-la nessa circunstância, trabalhos
que usam o GVAR são parcimoniosos ao escolher as variáveis estrangeiras que
entram nessa economia.

Seguindo Dees et al. (2007), a Zona do Euro é criada pela agregação de 8
economias (Áustria, Bélgica, Finlândia, França, Alemanha, Itália, Holanda e
Espanha) com base no PIB real em PPC entre os anos 2014-2016. Além dessa
região, outras duas foram criadas, a América Latina (Argentina, Chile, Mé-
xico e Peru), e a Ásia (Coreia, Índia, Indonésia, Malásia, Filipinas, Cingapura,
Taiwan e Turquia). China e Japão não foram incorporados na Ásia por possuí-
rem elevado peso relativo à amostra, o que poderia prejudicar a estabilidade
do modelo. Outra finalidade para a criação dessas regiões é a redução do nú-
mero absoluto de regiões no GVAR, estratégia que facilita a estabilidade das
estimativas. Os demais países são tratados como regiões individuais.

A matriz de ponderação, wij , é representada pelo comércio bilateral das
regiões entre os anos 2014-2016, com dados de Mohaddes e Raissi (2020).
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A base contempla 33 economias, com o maior período sendo de 1980Q1 a
2019Q4, e todos os dados estão em log.

5 Resultados

5.1 Choque cambial (1980-2019)

A Figura 1 apresenta o modelo com as variáveis produto real, taxa de infla-
ção, taxa de juros real de curto prazo, crédito privado/PIB e taxa de câmbio
real. O choque positivo é de um desvio-padrão sobre a taxa de câmbio. As
linhas tracejadas são os intervalos de confiança de 90% de bootstrap. Todas as
estimativas foram padronizadas para retratarem valores percentuais.

Figura 1: FIRG choque cambial positivo (1980-2019)

Inflação Taxa de juros

Crédito Produto

A desvalorização cambial promove os aumentos dos preços e dos juros,
todavia, as estimativas não foram significativas. O crédito tem uma expansão
pouco intuitiva após o choque cambial, mas após o primeiro ano sua resposta
se torna não significativa. O PIB, por outro lado, foi significativo em todo o
período, com queda acumulada de 0,3%.

As estimativas sugerem que o choque cambial não foi capaz de estimular o
produto, resultado que será reforçado ao longo de todo o artigo. Uma hipótese
para explicar essa relação é a de que o setor exportador não representa parcela
relevante do produto, portanto, oscilações em seu desempenho, mesmo que
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conducentes com o aumento da produção, possuem efeitos limitados. Essa
possibilidade é explorada na Figura 2.

A Figura 2 auxilia a compreender a dinâmica do choque cambial, e os seus
efeitos sobre componentes da demanda agregada. O modelo é composto pelo
produto, taxa de inflação, taxa de juros, taxa de câmbio, consumo privado, in-
vestimento e saldo da conta corrente/PIB. O choque cambial novamente não
produz estimativas significativas para as taxas de inflação e de juros – como
discutido na seção 2, o cenário entre 1980 e 1993, marcado por forte desequi-
líbrio macroeconômico, pode ter prejudicado essas estimativas.

Os componentes da demanda agregada reagem ao choque. O investimento
se reduz em 0,2%, o consumo privado não é significativo e o saldo da conta
corrente se eleva em 0,3%. O setor externo se beneficia pela queda das impor-
tações e pelo barateamento relativo das mercadorias domésticas, culminando
em saldos positivos. Todavia, reforçando a hipótese de que o setor exportador
não possui papel decisivo para explicar o produto, este se retrai em 0,3% ao
longo do tempo, valor similar ao obtido na Figura 1. Dessa forma, a hipó-
tese de que o setor externo não consegue puxar o crescimento do PIB após o
choque cambial é reforçada. Entretanto, a queda do investimento carece de
uma explicação, o que auxiliará a compreender o decréscimo acumulado do
produto.

Figura 2: FIRG choque cambial positivo (1980-2019)

Inflação Taxa de juros Investimento

Consumo privado Conta corrente Produto

Conciliando os resultados das Figuras 1 e 2, vê-se que o choque cambial
afeta o produto pelos componentes do investimento e das contas externas.
As variáveis financeiras falharam em apresentar valores significativos, o que
será corrigido ao reduzir o escopo temporal da amostra, eliminando o possível
efeito de outliers sobre os resultados, como a hiperinflação dos anos 1980 e
1990.

Essa subseção analisou o período 1980-2019. As próximas subseções in-
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vestigarão períodos temporais distintos, com o ponto de referência sendo a
estabilização dos preços promovida pelo Plano Real (1994) e a implementa-
ção do regime de metas de inflação em 1999. A utilização de diferentes recor-
tes temporais permite contrastar as respostas de variáveis-chave e observar se
alterações estruturais e institucionais influenciaram suas trajetórias.

5.2 Choque cambial (1994/1999-2019)

A Figura 3 replica a mesma configuração empregada na Figura 1, com a di-
ferença do período da análise, agora sendo 1994Q4-2019Q4. Antes do Plano
Real, o país conviveu em um cenário econômico conturbado, com crise no ba-
lanço de pagamentos e hiperinflação. Esse plano conseguiu extirpar o descon-
trole dos preços, gerando maior estabilidade macroeconômica. Essa estabili-
dade foi reforçada no ano de 1999 quando o RMI foi incorporado ao arcabouço
do banco central, juntamente com a flexibilização da taxa de câmbio.

O período 1994-2019 é analisado na Figura 3 com um choque cambial
positivo. A taxa de inflação se eleva em aproximadamente 0,35% nos períodos
iniciais, mas se torna não significativa após o quarto trimestre. A taxa de
juros, como retratado nas figuras anteriores, continuoumostrando valores não
significativos.

Figura 3: FIRG choque cambial positivo (1994-2019)

Inflação Taxa de juros

Crédito Produto

O ganho de informação com a redução do período ocorreu em relação ao
crédito. Ao contrário das figuras anteriores, o crédito foi significativo em todo
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o período, com uma queda acumulada de 1,5%. A trajetória depressiva do
crédito repercutiu sobre o produto, com uma redução de 0,6%, valor superior
ao visto nas Figuras 1 e 2. Esse é um resultado que pode ser estendido pelo
restante do trabalho: o efeito do câmbio sobre a produção se torna um pouco
mais forte após o ano de 1994 em comparação com o período inicial utilizado.

A sensibilidade do produto em relação à taxa de câmbio recebeu a aten-
ção de Rey (2016). O trabalho de Rey (2016) concluiu que mesmo regimes
cambiais flexíveis não blindam países de sofrerem oscilações no produto. A
subseção 5.5 focará em testar essa afirmação ao realizar choques externos, e
reforçará o argumento de Rey (2016), de que o arcabouço de um regime cam-
bial flexivo não elimina a transmissão de choques sobre o produto.

Brunnermeier et al. (2021) realizam um choque positivo sobre o crédito
nos EUA e verificam comportamento semelhante da autoridade monetária.
Mostram que a reação endógena do banco central retira o efeito positivo que
o crédito teria sobre o produto, gerando, pelo contrário, uma contração na
produção. A preocupação do banco central em estabilizar os preços reduz o
potencial da política creditícia. No presente trabalho, embora as reações da
política monetária brasileira tenham sido positivas, em nenhum momento foi
observado valores significativos.

Antes de avançar a análise, vale mencionar que para o período de 1999-
2019 foi possível utilizar o crédito privado/PIB trimestral do BIS para o Brasil,
uma vez que para períodos passados os dados estavam indisponíveis. Dessa
forma, troca-se o crédito privado obtido pelo Banco Mundial pelo do BIS uni-
camente para o caso brasileiro. As estimativas do período 1999Q3-2019Q4
são apresentadas na Figura 4. Finalmente as reações da taxa de inflação e da
resposta do banco central foram significativas. Os preços avançam em 0,4%
nos períodos iniciais, perdem força, mas terminam com um avanço de 0,2%.
A autoridade monetária se mostrou vigilante e reagiu rapidamente ao cho-
que, com elevação de 0,2% da taxa de juros. O crédito, por outro lado, teve
resposta não significativa. Como tem sido o padrão das figuras, o produto de-
cresce após o choque cambial. Sua queda foi de 0,5%, cifra muito próxima à
da Figura 3.

O encurtamento da análise também permite replicar as estimativas da Fi-
gura 2, a qual explorava o comportamento dos componentes da demanda em
virtude do choque cambial positivo. O mesmo é realizado na Figura 5, com
as diferenças do período temporal e das variáveis do Brasil, agora coletadas
do IBGE e do Banco Central do Brasil, abandonando o Banco Mundial como
fonte.

Comparativamente à Figura 2, agora todas as reações são significativas ao
longo do tempo. O choque cambial produz um repasse sobre os preços de
aproximadamente 0,2%, fazendo com que a autoridade monetária reaja rapi-
damente com a elevação da taxa de juros em 0,15%. Esse é um comportamento
que é retratado ao longo de todo o artigo após a redução do período tempo-
ral: o banco central é vigilante em relação à taxa de inflação, com respostas
rápidas em virtude de subidas nos preços.

Dos componentes da demanda, o investimento e a conta corrente apre-
sentaram comportamentos semelhantes aos da Figura 2. Enquanto o investi-
mento decresceu em 0,6%, o saldo corrente/PIB teve fortíssima elevação de
15%. Além desses componentes, o consumo privado se reduziu em 0,25%.
Essa queda pode ser entendida pelo encarecimento relativo dos bens e ser-
viços ofertados na economia brasileira advindo da desvalorização da moeda
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Figura 4: FIRG choque cambial positivo (1999-2019)

Inflação Taxa de juros

Crédito Produto

Figura 5: FIRG choque cambial positivo (1999-2019)

Inflação Taxa de juros Investimento

Consumo privado Conta corrente Produto
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nacional. O investimento, por sua vez, pode ser visto pela ação conjugada do
aumento da taxa de juros e pela queda do crédito (Figura 3).

Os resultados dessa subseção permitem prosseguir com a construção da
hipótese da relação do choque cambial positivo com a queda do produto. O
choque cambial ativa o aumento dos preços, fazendo com que o banco central
reaja com uma política monetária contracionista (Figuras 4 e 5). Esta, por sua
vez, contribui para reduzir tanto o crédito (Figura 3), pelo lado do setor fi-
nanceiro, quanto o consumo privado e o investimento, pelo lado do setor real
(Figura 5). A redução do crédito pode ter empurrado ainda mais o investi-
mento e o consumo para baixo (Figuras 2 e 5), com efeitos negativos sobre o
produto (Figuras 1, 2, 3, 4 e 5). Mesmo a reação positiva do setor externo não
foi suficiente para conter a queda do PIB (Figuras 2 e 5).

A próxima subseção aprofunda a análise do comportamento endógeno da
política monetária ao inserir variáveis relevantes para o setor financeiro, como
o mercado de ações e o risco-país, além de verificar o comportamento do câm-
bio em decorrência a choques domésticos.

5.3 Modelo com risco-país e mercado de ações

Essa subseção se concentrará no período 1994-2019, dado que não foi obser-
vado alteração significativa dos resultados entre esse período e o da imple-
mentação do RMI. Adicionalmente, há o ganho de mais observações no mo-
delo, facilitando a sua estabilização.

Duas variáveis são incorporadas no modelo base para enriquecer a análise.
A primeira é a variação do índice de ações do mercado brasileiro, o Índice Bo-
vespa, obtido pelo IPEA. Para as demais regiões, a variável mercado de ações
foi obtida pela base de Mohaddes e Raissi (2020). Essa base não possui esse
dado para o Brasil, por isso recorreu-se ao IPEA.

A segunda variável a ser incorporada é o risco-país, medida que elucida a
percepção de risco de default da economia brasileira pelo mercado financeiro.
Novamente recorreu-se ao IPEA.

A variável mercado de ações entra como variável doméstica1 em todas as
regiões, ao passo que o risco-país, por ser concernente unicamente ao Brasil,
entra como variável global no modelo. Nesse caso, o GVAR permite duas op-
ções. A primeira é tratar essa variável como estrangeira para todas as regiões.
A segunda opção é incorporá-la como doméstica unicamente em uma região,
e colocá-la como estrangeira nas demais localidades. Optou-se pela segunda
alternativa, por ser, como afirmado anteriormente, uma variável que traduz
o risco percebido pela economia brasileira em relação ao mercado financeiro
mundial. Portanto, o risco-país entra como variável doméstica unicamente
para o Brasil, e como variável estrangeira para o restante da amostra.

O choque positivo sobre o risco-país representa o aumento da aversão do
mercado financeiro em relação aos ativos financeiros do Brasil, sendo um
evento exógeno, portanto, independente da conduta doméstica – pelo menos
no início do choque. A Figura 6 realiza essa simulação.

O choque representa uma elevação de 7,5% sobre o risco-país, o qual pro-
move a perda de valor de ativos financeiros domésticos, com o mercado de
ações sofrendo uma queda inicial de 1,5%, a qual posteriormente perde sig-
nificância estatística. A taxa de câmbio sofre uma forte desvalorização de 5%,

1E entra como variável estrangeira em todas as regiões, exceto para os EUA, pelos argumentos
expostos na descrição dos dados, seção 4.



496 Attílio Economia Aplicada, v.27, n.4

Figura 6: FIRG choque positivo sobre o risco-país (1994-2019)

Risco-país Mercado de ações Taxa de câmbio

Inflação Taxa de juros Produto

se estabilizando por volta desse valor. O choque sobre o risco-país ativa o
processo denominado “flight to quality” (eickmeier; ng, 2015). Em momentos
de incerteza, capitais financeiros buscam ativos de segurança, como o dólar,
gerando a desvalorização de moedas domésticas, principalmente de mercados
emergentes (bowman; londono; sapriza, 2015). A súbita desvalorização cam-
bial promove o aumento dos preços, juntamente com a subsequente reação da
autoridade monetária elevando a taxa de juros.

Poder-se-ia esperar que a queda do mercado de ações, a fuga de capitais,
a desvalorização de ativos financeiros e o aumento da taxa de juros transmi-
tissem o choque do risco-país em redução do produto, todavia, sua resposta
falha em ser significativa, embora tenha sido negativa.

A Figura 7 promove um choque negativo sobre o mercado de ações brasi-
leiro, representando uma queda de 3% do seu valor. Tanto o risco-país quanto
a taxa de câmbio têm respostas muito próximas às da Figura 5, com elevações
de 5%. Essas estimativas sugerem que a taxa de câmbio brasileira amortece
(ou absorve) choques domésticos, conclusão parecida com a de Lima, Maka e
Alves (2011).

Ao contrário da Figura 6, as taxas de inflação e de juros não foram signifi-
cativas. Entretanto, teve-se o ganho com o produto, com queda de 0,6%, sendo
significativo em toda a sua trajetória. De acordo com a dinâmica exibida pela
Figura 7, o choque negativo no mercado de ações se transmite principalmente
pelo mercado cambial, com repercussões negativas sobre o produto.

Os resultados mostraram que a taxa de câmbio é sensível à choques finan-
ceiros, promovendo a saída de capitais e a desvalorização de ativos financeiros
domésticos. Essa aversão aos ativos domésticos auxilia a compreender a queda
do produto, além de incorporar o aumento da taxa de juros, comportamento
visto na Figura 6 quando a política monetária reagiu de forma contracionista
ao choque sobre o risco-país.
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Figura 7: FIRG choque negativo sobre o mercado de ações (1994-2019)

Mercado de ações Risco-país Taxa de câmbio

Inflação Taxa de juros Produto

5.4 Puzzle dos preços

É comum em trabalhos de política monetária a ocorrência de aumento de
preços quando há choque positivo sobre a taxa de juros. Dees et al. (2007)
apresentaram essa característica, conhecida como puzzle dos preços, quando
realizou choques monetários sobre os EUA com a utilização do GVAR.

No caso brasileiro, os resultados são mistos. Silva, Paes e Bezerra (2018)
tiveram o puzzle dos preços, mas o justificaram pelo encarecimento promo-
vido pelo crédito: o choque monetário eleva o custo de produção das firmas
conforme o crédito envolvido nas operações se encarece. Consequentemente,
as firmas repassam esse aumento de custo sobre os preços, gerando o puzzle.

Costa Filho (2017) teve aumento concomitante de preços e juros e o corri-
giu quando utilizou o índice de preços de commodities no modelo. Céspedes,
Lima e Maka (2008) e Carvalho e Rossi Júnior (2009), por outro lado, não
apresentaram essa relação.

A Figura 8 realiza um choque monetário em 3 recortes temporais: 1980-
2019, 1994-2019 e 1999-2019. A primeira parte da figura exibe o modelo com
a maior periodicidade, de 1980 a 2019. O choque monetário causa expressivo
aumento da taxa de juros. O mesmo é observado na inflação, com aumento
acumulado de 6% - portanto, há puzzle dos preços. O produto tem queda
de 0,5% nessa configuração. Em todas as configurações a resposta do pro-
duto permanecerá por volta desse valor, cifra próxima à vista em Costa Filho
(2017).

A segunda parte da figura mostra as estimativas para 1994-2019. O puzzle
dos preços novamente é detectado. Em comparação com o modelo no período
1980-2019, observa-se expressiva redução do aumento percentual da taxa de
juros e da variação da taxa de inflação em decorrência do choque monetário
de um desvio-padrão. A reduzida expansão percentual dessas variáveis pode
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decorrer tanto das reformas institucionais – Plano Real e RMI – quanto da
eliminação de valores discrepantes nos dados.

Figura 8: FIRG choque positivo sobre a taxa de juros (1994-2019)

Modelo 1980-2019 Modelo 1980-2019 Modelo 1980-2019
Taxa de juros Inflação Produto

Modelo 1994-2019 Modelo 1994-2019 Modelo 1994-2019
Taxa de juros Inflação Produto

Modelo 1999-2019 Modelo 1999-2019 Modelo 1999-2019
Taxa de juros Inflação Produto

O puzzle dos preços deixa de existir na configuração de 1999-2019 – após
o quarto período em diante. Como assinalado no início da subseção, todas
as respostas do produto oscilaram por volta de -0,5%, mesmo quando os da-
dos incluíram o período de hiperinflação e desequilíbrio do ambiente macro-
econômico da década de 1980 e início dos anos de 1990.

A resposta negativa da taxa de inflação após o choque monetário ressalta a
eficácia desse instrumento para estabilizar o avanço dos preços. Ademais, for-
nece evidência, com as ressalvas relativas aos dados, de que o RMI melhorou
a administração e o efeito da política monetária sobre o controle dos preços.

Em resumo, além da análise do puzzle dos preços, a Figura 8 mostra que a
política monetária contracionista se relaciona negativamente com o produto,
independentemente do período sob análise. Portanto, a política monetária
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contracionista pode deflagar recessões na economia, mesmo com as alterações
estruturais e institucionais acarretadas pelo Plano Real e pelo RMI.

A próxima subseção investiga choques provenientes do exterior, conce-
dendo atenção especial ao comportamento da taxa de câmbio, a qual será ana-
lisado se apresenta comportamento similar ao visto anteriormente, de absor-
vedora de choques. Os choques externos partirão dos EUA e da China, regiões
marcadamente influentes na economia mundial, e com relações comerciais
significativas com o Brasil.

5.5 Choques externos e reação da economia brasileira

Uma das vantagens do GVAR é a possibilidade de realizar choques externos
em determinadas regiões e observar como estes se propagam em todo o sis-
tema. Nessa subseção, serão realizados choques nos EUA e na China, e será
observado como esses choques impactam a economia brasileira.

Como o GVAR modela explicitamente a dinâmica doméstica de cada re-
gião, ele supera a limitação de tratar economias externas como um agregado
de países, como procedido por Kim (2001), ou em tratar o ambiente externo
com a incorporação de algumas variáveis representativas, como a taxa de ju-
ros dos EUA (costa filho, 2017). O GVAR incorpora cada variável estrangeira
pertencente à sua respectiva região em sua modelagem. A inclusão possi-
bilitada e promovida pelo GVAR, seguindo a amostra utilizada, decorre da
incorporação de variáveis domésticas para todos os 33 países incluídos, por-
tanto, tomando a taxa de juros como exemplo, tem-se não somente uma taxa
de juros externa, mas 33 taxas de juros.

A Figura 9 realiza um choque monetário positivo nos EUA e apresenta as
respostas das variáveis domésticas brasileiras. O choque monetário acarreta
elevação do risco-país em aproximadamente 4%, acompanhado pela fuga de
capitais, corporificada pela desvalorização cambial de 3%. A perda de valor
real da moeda brasileira reforça o “voo de qualidade” que se opera em decor-
rência a choques externos. Há repasse do câmbio para os preços, gerando a
reação da autoridade monetária mencionada acima. O mercado de ações tem
resposta significativa somente a partir do primeiro ano do choque, com leve
aumento de 0,3% - reação pouco intuitiva considerando as demais respostas.
A fuga de capitais, o aumento na percepção de risco de se investir no país e o
aumento da taxa de juros pressionam a produção para baixo, com decréscimo
de 0,4%, falhando, todavia, em ser significativa.

Como visto nas Figuras 6 e 7, quando os choques ocorreram sobre o risco-
país e sobre o mercado de ações, a taxa de câmbio acomodou os choques,
amortecendo-os por meio de desvalorizações da moeda. A Figura 9 mostrou
que esse papel também é desempenhado em relação à choques externos.

O último choque externo é sobre o PIB da China. A Figura 10 realiza o
choque negativo sobre o produto chinês e mostra a reação das variáveis do-
mésticas da economia brasileira. O risco-país sofre aumento de 2%, inferior
ao visto ao choque dos EUA, mas ainda assim capaz de gerar oscilações nas
variáveis brasileiras, com a queda do produto em aproximadamente 0,3%. O
mercado de ações foi significativo na passagem do segundo para o terceiro
trimestre, com queda de 0,6%. Após esse trimestre, ele se torna não significa-
tivo. As demais variáveis não foram significativas ao longo de suas trajetórias.
Entre elas, a taxa de câmbio, a qual se elevou em 1,5%, mas falhou em ser
significativa.
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Figura 9: FIRG choque monetário dos EUA e respostas do Brasil (1994-2019)
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Figura 10: FIRG choque negativo sobre o PIB da China e respostas do Brasil
(1994-2019)

Risco-país Mercado de ações Taxa de câmbio

Inflação Taxa de juros Produto

Com base nas estimativas das Figuras 9 e 10, pode-se afirmar que o choque
proveniente da China tem potencial de gerar oscilações na economia brasi-
leira, mas essas são inferiores quando comparadas com choques provenientes
dos EUA. A economia brasileira, julgando os resultados das Figuras 9 e 10,
parece mais exposta a choques com origem nos EUA. No caso deste último, a
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taxa de câmbio funcionou como amortecedora do choque, sofrendo uma des-
valorização de 3%.

Em suma, a economia brasileira não é uma ilha isolada, estando sujeita
a choques externos, principalmente quando estes são advindos de centros
econômicos e pela percepção de aumento do risco-país. Como apontado por
Rey (2016), regimes cambiais flexíveis não blindam economias de oscilações
externas, o que foi confirmado para o caso brasileiro.

5.6 Recortes temporais alternativos

Como discutido na seção 2, a abrangência temporal de 1980 a 2019 permite
a análise de diferentes períodos, com alguns destes tendo sido previamente
analisados nas subseções anteriores, notadamente aqueles relacionados com
o Plano Real (1994) e o RMI (1999). Nesta subseção, recortes alternativos
são investigados com a intenção de analisar se as respostas das variáveis se
alteram conforme o período temporal.

O primeiro recorte temporal é de 2003 a 2014, quando o Brasil testemu-
nhou relativa estabilidade macroeconômica com o ambiente externo marcado
por ampla liquidez externa e boom no preço de commodities. A Figura 11 apre-
senta o choque positivo sobre o câmbio brasileiro, representando a sua desva-
lorização. A diferença em relação às FIRGs anteriores é de que no primeiro
período há uma surpreendente queda da taxa de inflação em 0,15%, a qual se
torna não significativa posteriormente. Pelo lado do produto, este sofre uma
queda de 0,4%, como tem sido a regra dos resultados até aqui.

Figura 11: FIRG choque positivo sobre a taxa de câmbio do Brasil (2003-2014)

Inflação Produto

Nota: Dado o curto período temporal com dados trimestrais, foi necessário reduzir a quantidade
de variáveis para que o modelo pudesse ser estável. Dessa forma, retirou-se a taxa de juros. Esse

procedimento foi adotado sempre que o recorte temporal implicasse na queda brusca de
observações.

As Figuras 12 e 13 mostram os choques cambiais positivos nos períodos
2003-2019 e 2007-2019, respectivamente. O marco temporal se baseou nos
governos de Lula. Durante o seu governo, houve uma alteração na condução
da política macroeconômica com a troca do ministro da Fazenda, significando
uma política fiscal mais frouxa (bonelli; veloso, 2016). Pode-se também atri-
buir essa separação devido ao auge da elevação do preço das commodities ter
ocorrido no segundo governo de Lula.



502 Attílio Economia Aplicada, v.27, n.4

Os resultados não apresentam alterações significativas. Em ambas as figu-
ras a taxa de inflação se eleva após o choque cambial, perdendo significância
estatística nos trimestres seguintes. O banco central implementa uma política
monetária para conter o aumento dos preços, sendo significativa apenas na Fi-
gura 12. No tocante ao produto, ele se retrai nas duas figuras, com diferenças
quanto ao percentual: ele tem queda de 1% na Figura 12 e de 1,5% na Figura
13.

Figura 12: FIRG choque positivo sobre a taxa de câmbio do Brasil (2003-2019)

Inflação Taxa de juros Produto

Figura 13: FIRG choque positivo sobre a taxa de câmbio do Brasil (2007-2019)

Inflação Taxa de juros Produto

Comparando as Figuras 11, 12 e 13, a desvalorização cambial ativa o au-
mento dos preços domésticos, com a subsequente ação do banco central com
uma política monetária restritiva para desacelerar o repasse cambial sobre os
preços. O produto se retrai em todas as oportunidades, com maior ímpeto
no período 2007-2019. Relacionando com os resultados relativos aos recor-
tes temporais de 1994-2019 e 1999-2019, não se percebe diferença marcante
quanto às respostas das variáveis ao choque cambial.

A Figura 14 verifica o choque cambial entre 2010 e 2019, período no qual
as contas fiscais da economia brasileira tem gradativa piora, culminando na
crise fiscal de 2015-2016. O choque cambial é relacionado com o arrefeci-
mento dos preços em 0,25%, e com reação negativa do produto, embora não
significativa.

Com o objetivo de verificar se a política de preços da Petrobras implemen-
tada desde 2016, caracterizada pelo alinhamento do preço do petróleo domés-
tico com os preços internacionais, poderia ter elevado o repasse da desvalo-
rização cambial à inflação doméstica, a Figura 15 verifica o choque cambial
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Figura 14: FIRG choque positivo sobre a taxa de câmbio do Brasil (2010-2019)

Inflação Produto

entre 2014 a 2019. Idealmente, o recorte temporal de 2016 a 2019 seria pre-
ferível, todavia, como os dados são trimestrais, essa estratégia implicaria em
um modelo com apenas 16 observações, portanto, pouco recomendado para
estimações. Recuou-se até 2014 para aumentar o número de observações –
embora ressalvas devam ainda ser levantadas quanto a esse ajuste. A Figura
15 não conseguiu captar mudança significativa do repasse cambial para in-
flação, a qual subiu 0,2% após o choque, valor próximo ao visto em todo o
artigo.

Sem êxito nesse recorte temporal, seguiram-se as 3 estratégias especifica-
das na seção 3. A primeira consistiu em testar a política de preços da Petro-
bras de 2016 com a inclusão de uma dummy no modelo com valores unitários
desde o quarto trimestre de 2016, quando a política de preços foi adotada. O
período selecionado foi de 1999Q3 a 2019Q4. Em comparação com a Figura 4
(a qual também analisou o mesmo período), nenhuma alteração significativa
foi detectada (resultados podem ser fornecidos sob solicitação).

A segunda estratégia consistiu em estimar dois modelos, um entre 1999Q3
e 2016Q3 e outro de 1999Q3 a 2019Q4. A ideia é que caso a nova política da
Petrobras tenha causado alguma alteração significativa no repasse do câmbio,
o modelo relativo ao segundo período mostraria diferenças em relação ao pri-
meiro, provavelmente na elevação superior dos preços após o choque cambial.
Nenhuma mudança foi identificada.

Finalmente, a última estratégia consistiu em usar uma série dos preços
internacionais do petróleo, de Mohaddes e Raissi (2020). Os dois recortes
temporais mencionados a pouco foram utilizados. A diferença é que o choque
ocorreu sobre o preço internacional do petróleo, e não sobre o câmbio domés-
tico. Nos resultados, novamente nenhuma diferença foi notada (todos esses
testes estão disponíveis sob solicitação. Por economia de espaço não foram
apresentados).

Todos os novos recortes temporais testados nessa subseção reforçam o ajuste
do modelo, uma vez que os resultados se mantiveram praticamente inaltera-
dos independentemente da limitação temporal imposta. Isso sugere que o pe-
ríodo temporal normalmente empregado pela literatura, com início no Plano
Real ou no RMI, é adequado para a finalidade de estimar choques cambiais e
monetários.
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Figura 15: FIRG choque positivo sobre a taxa de câmbio do Brasil (2014-2019)

Inflação Produto

6 Conclusão

Este artigo analisou choques cambiais, monetários, acionários, externos e de
risco-país sobre a economia brasileira e a reação de variáveis macroeconômi-
cas. Foi observado, principalmente após 1994, que a autoridade monetária é
vigilante em relação ao controle dos preços, com a implementação de política
monetária contracionista conforme os preços se expandiam.

Os choques cambiais guardaram efeitos significativos sobre o setor real,
como a queda do investimento, puxando a produção para baixo. Tanto o cré-
dito quanto a taxa de juros se destacaram como possíveis canais de transmis-
são desses choques, repassando um choque no setor financeiro para o setor
real.

Também foi visto que a economia brasileira é suscetível a choques exter-
nos. Esses eventos causaram fortes oscilações sobre o ambiente macroeconô-
mico brasileiro, com destaque para as flutuações do risco-país e da taxa de
câmbio. Mesmo o regime cambial livre não foi capaz de blindar a economia
de efeitos negativos, embora esse instrumento auxilie na absorção do choque.

Por outro lado, como é argumentado por Bowman, Londono e Sapriza
(2015), choques monetários dos EUA são mais intensos de acordo com o grau
de desenvolvimento da economia. Portanto, mercado financeiro mais desen-
volvido, contas fiscais e externas equilibradas e aumento do nível do produto
per capita podem ajudar o Brasil a lidar com esses eventos. É uma direção
para a formulação de políticas econômicas.

No tocante a choques domésticos, especialmente sobre o mercado cam-
bial, foi visto que não há uma associação entre desvalorização do câmbio e
aumento da produção, com o comportamento endógeno da política monetária
e a baixa participação das exportações no produto como sugestões de hipóte-
ses para compreender esse resultado, além da reação do mercado de crédito.
Portanto, com base nos resultados apresentados, a administração da taxa de
câmbio para o objetivo de promover o aumento da produção não parece ser
uma recomendação adequada de política econômica.

Como linha de pesquisa futura, há variadas possibilidades, como incorpo-
rar a dívida pública, a taxa de juros incidente sobre ela e a política fiscal com o
comportamento endógeno/exógeno da política monetária, o que enriqueceria
o cenário para construir análises. Recomenda-se que o esforço em simular o
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ambiente econômico internacional continue conforme realizado neste artigo.
Uma dificuldade será conciliar períodos temporais e quantidade de países na
amostra a níveis razoáveis ao incorporar essas variáveis.
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1 Introdução

Nas últimas décadas, fatores como o crescimento dos movimentos feminis-
tas, transformações ocorridas nas estruturas familiares, como a redução do
número de filhos, a maior eficiência na produção de bens e serviços domés-
ticos e o processo acelerado de industrialização e urbanização, contribuíram
para que o papel da mulher na sociedade ganhasse maior visibilidade, o que
colaborou com a inserção das mulheres no mercado de trabalho. Ademais,
o aumento da escolaridade feminina e dos salários também levaram a uma
maior incorporação das mulheres nas atividades fora do lar (browning; chi-
appori; weiss, 2014; greenwood; seshadri; yorukoglu, 2005; goldin, 1989;
heckman, 1974; melo; considera; di sabbato, 2007).

Apesar dessa maior inserção da mulher no mercado de trabalho, a mu-
dança do papel feminino na sociedade não foi acompanhada por mudanças
nas ocupações domésticas (montali; lima, 2013) devido a diversos fatores,
como a falta de transformação do papel masculino quanto a estas tarefas
(melo; considera; di sabbato, 2007). Junto a esse fator, as normas sociais
baseadas em segregação de gênero também contribuem para uma maior atri-
buição das atividades domésticas às mulheres, como cuidado dos filhos e das
casas (degraff; anker, 2015).

Assim, são designadas múltiplas tarefas às mulheres, sendo esse um dos
motivos pelos quais suas atividades no mercado de trabalho tendem a ser su-
bestimadas, fazendo com que esse grupo esteja mais propenso a deixar os seus
empregos e a trabalhar menos horas semanais fora de casa quando compara-
das aos homens (degraff; anker, 2015). Além disso, a maior frequência na
realização de afazeres domésticos, faz com que as mulheres possuam uma du-
pla jornada de trabalho e, assim, ao se considerar o trabalho remunerado em
contexto profissional e os afazeres domésticos não pagos, apresentam uma jor-
nada de trabalho total mais longa que a dos homens, levando a uma redução
do tempo livre e do bem-estar (perista, 2002; coltrane, 2000; fuwa, 2004;
lennon; rosenfield, 1994; dedecca, 2004).

Segundo dados da Pesquisa Nacional por Amostra de Domicílios Contí-
nua (PNADC), no ano de 2020 o tempo gastos no mercado de trabalho pelas
mulheres era cerca de 37 horas semanais. Já para os homens, a jornada de
trabalho ocupava em média 41,6 horas por semana. Em relação aos afazeres
domésticos, enquanto as mulheres ocupadas despendiam em média 18,5 ho-
ras por semana, os homens ocupados despendiam em média 10,4 horas (ibge,
2020). Pesquisas internacionais relacionadas ao uso do tempo em países da
Europa Ocidental, Estados Unidos e Austrália também mostram que ainda
há uma predominância feminina na realização do trabalho doméstico, sendo
que as mulheres realizam duas vezes mais trabalho doméstico em comparação
aos homens (bianchi et al., 2000; brines, 1994; coltrane, 2000; fuwa, 2004;
greenstein, 2000).

Fatores como o casamento e a presença de filhos contribuem para a in-
tensificação da divisão sexual do trabalho (madalozzo; martins; shiratori,
2010). Além disso, a presença de filhos, principalmente em idade escolar,
também tem impactos sobre a mão de obra feminina, aumentando as chances
de inserção em trabalhos precários e autônomos (guiginski; wajnman, 2019;
guiginski, 2015). Para as mulheres que possuem filhos de até 6 anos de idade
matriculados em creches ou pré-escolas, a taxa de ocupação é de cerca de
61,15%, enquanto apenas 47,68% das mães que não possuem os filhos matri-
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culados em creches estão ocupadas, segundo dados da PNAD de 2015 (ibge,
2015). Tais dados reforçam a importância das creches para o trabalho femi-
nino.

Diante desse contexto, é possível dizer que a maternidade tende a refor-
çar essas desigualdades, trazendo consequências sobre o trabalho remunerado
das mulheres. Assim, é importante pensar em políticas públicas capazes de
amenizar tais desigualdades, a fim de melhorar as perspectivas das mulheres
em suas carreiras, no mercado de trabalho, e em todos os demais aspectos das
suas vidas. Dentre essas políticas, a oferta de creches e de pré-escolas, que
tem como objetivo o desenvolvimento físico, intelectual e social das crianças,
além de ter um impacto de longo prazo na vida das crianças (nores; barnett,
2010; baker-henningham; lópez bóo, 2010; conti; heckman, 2014), também
tem um importante papel de possibilitar a realocação do tempo das mães, o
que gera um incentivo ou aumenta a probabilidade de ofertar mão de obra
(barros et al., 2011; campos; silva, 2020; costa, 2007).

Nesse contexto, o presente trabalho tem como objetivo analisar o impacto
de possuir os filhos matriculados em creches ou pré-escolas, fator que contri-
bui para a redução do trabalho doméstico feminino e que ajuda a reduzir as
desigualdades entre as demandas de trabalho doméstico e trabalho remune-
rado, sobre aspectos relacionados ao mercado de trabalho para as mulheres.

Utilizando dados da Pesquisa Nacional por Amostra de Domicílios (PNAD)
dos anos de 2011 a 2015 e os métodos Propensity Score Matching (PSM), logit
e logit sequencial, são comparadas a probabilidade de entrada no mercado
de trabalho e a probabilidade de estar empregada, de mulheres que possuem
seus filhos de zero a cinco anos matriculados no ensino infantil com aquelas
que não possuem filhos frequentando creches ou pré-escolas. Além disso, o
trabalho também busca analisar a diferença desses efeitos entre os níveis de
renda das mães, por meio do Logit Sequencial, entre raças e regiões do país.

As hipóteses do trabalho, a serem discutidas com mais profundidade na
próxima seção, são de que a frequência dos filhos em creches e pré-escolas
têm os seguintes impactos: geram um impacto positivo sobre a probabilidade
de participação das mães no mercado de trabalho (devido às menores restri-
ções de tempo), e as mães têm um maior número de empregos compatíveis,
aumentando a probabilidade de emprego. Acredita-se também que o efeito
das creches e pré-escolas é diferente entre raças, regiões e ao longo da distri-
buição de renda.

As seções a seguir abordam a literatura sobre o tema, metodologias, base
de dados utilizada, os resultados obtidos e as considerações finais.

2 Revisão de Literatura

2.1 Revisão Teórica

A teoria neoclássica de oferta de trabalho formaliza a decisão individual de
participação e busca por emprego a partir do trade-off entre trabalho e lazer e
da concepção de um salário reserva, que representa o valor mínimo pelo qual
o indivíduo está disposto a aceitar determinado cargo (killingsworth; heck-
man, 1986; berndt, 1996). Nesse sentido, a teoria explica a menor participa-
ção da mulher no mercado de trabalho fundamentalmente por dois fatores:
ao salário reserva elevado e à menor expectativa de salários (kabeer, 2020).
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Devido às normas sociais e às chamadas barreiras culturais1, que afetam
diretamente a alocação do trabalho doméstico dentro das famílias, as mulhe-
res dispendem mais tempo do que os homens na realização de trabalhos do-
mésticos e cuidado com os filhos2. Assim, estas possuem mais custos em re-
lação aos homens para se inserirem no mercado de trabalho, o que leva a um
salário reserva maior, deixando-as mais propensas a terem uma menor parti-
cipação no mercado de trabalho (becker, 2009; aguiar; hurst, 2007; costa,
2007). A existência dessa barreira cultural é confirmada quando as reduções
das responsabilidades domésticas, como cuidado de pessoas, cozinhar, limpar
a casa, entre outros, levam a um aumento da oferta de mão de obra feminina
(costa, 2007).

Além das barreiras culturais, barreiras econômicas como a discriminação e
a segmentação nomercado de trabalho levam a umdiferencial salarial que não
pode ser explicado por fatores observáveis (yahmed, 2018; wajnman, 2013).
Assim, o salário potencial das mulheres é menor que o dos homens, mesmo
quando as suas características produtivas são idênticas. Consequentemente,
mesmo quando o salário reserva de homens e mulheres são idênticos, as mu-
lheres vão se inserir menos no mercado de trabalho devido ao seu menor sa-
lário potencial (costa, 2007).

Outros fatores que afetam a oferta de trabalho feminina estão relacionados
ao ciclo de vida e a períodos como casamento e maternidade (leme; wajnman,
1999). Uma menor taxa de fecundidade está associada com uma maior parti-
cipação das mulheres no mercado de trabalho (psacharopoulos; tzannatos,
1992; leme; wajnman, 1999), as quais, durante o período reprodutivo, apre-
sentam uma redução da oferta de mão de obra relacionada à dedicação ao
cuidado dos filhos, afetando principalmente famílias de baixa renda (birch,
2005; ramos; aguas; furtado, 2011).

Para a teoria neoclássica, do ponto de vista individual, homens e mulheres
são iguais enquanto fatores de produção, de tal forma que todas as assimetrias
que são observadas e que impactam a oferta de trabalho feminino refletem
apenas diferentes decisões individuais, desconsiderando os fatores anteriores
ao mercado de trabalho que levam a essas decisões (kabeer, 2020). Por exem-
plo, a escolha entre trabalho e lazer dá pouco peso ao fato de que a gravidez e
as barreiras culturais influenciam a oferta de trabalho, além de não incorporar
o trabalho não pago de cuidado e afazeres domésticos (becchio, 2019).

Uma tentativa de análise de produção doméstica em ummodelo de escolha
familiar, aparece nomodelo de especialização de Browning, Chiappori eWeiss
(2014), no qual os agentes obtêm ganhos ao se especializarem em determinada
atividade. Em uma família com duas pessoas a e b, a alocação do tempo pode
ser feita no mercado de trabalho ou na produção doméstica de um único bem
não mercantil. Os agentes obtêm utilidade a partir da quantidade consumida
desse bem, sendo indiferentes entre o tempo gasto na produção doméstica e o
tempo de trabalho gasto no mercado de trabalho.

Dessa teoria, poder-se-ia concluir que o membro do casal com mais capi-
tal humano deveria fazer menos trabalho não remunerado. Não obstante, as
mudanças observadas ao longo das últimas décadas, tais como o aumento da

1Como barreira cultural pode-se identificar a responsabilidade exclusiva das mulheres pela rea-
lização de tarefas domésticas, elementos de natureza religiosa, dentre outros (costa, 2007).
2No ano de 2019, as mulheres dedicaram, em média, 21,4 horas ao trabalho doméstico e cuidado
de pessoas, enquanto o tempo médio gasto pelos homens nessas tarefas foi de 11,9 horas, segundo
dados da PNAD de 2019 (ibge, 2020).
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participação feminina no mercado de trabalho, aumento dos rendimentos e
da escolaridade feminina, colocam em questionamento a teoria, já que, apesar
dessas mudanças, a alocação entre trabalho remunerado e não remunerado
segue em desequilíbrio entre homens e mulheres (madalozzo; martins; shi-
ratori, 2010; sevilla-sanz; gimenez-nadal; fernández, 2010).

Por sua vez, os modelos de decisão coletiva, também baseados em escolhas
otimizadoras, consideram que a decisão do indivíduo ocorre dentro de um
contexto familiar em que outros indivíduos também estão decidindo sobre a
sua oferta demão de obra. Assim, existiria uma única função de utilidade para
todo o domicílio, e a maximização dessa utilidade, dada a restrição orçamen-
tária domiciliar, é o que define a oferta de mão de obra de todos os membros
do domicílio, havendo assim uma cooperação perfeita entre eles (browning;
chiappori; weiss, 2014).

Já nos modelos de barganha, o foco é a utilidade individual e não a utili-
dade conjunta do casal. Nesse caso, a alocação do tempo em trabalho remu-
nerado e não remunerado seria resultado de conflito e não mais de racionali-
dade econômica. Não sendo o trabalho doméstico algo prazeroso, os membros
da família tentariam trocar o tempo gasto em trabalho doméstico por tempo
gasto em trabalho remunerado. O que determinaria como essa troca se da-
ria seria a quantidade de poder que cada membro possui. Um conjunto de
variáveis determinaria a quantidade de poder de barganha dos membros do
casal, como gênero, raça, escolaridade, renda e o próprio desempenho no mer-
cado de trabalho (brines, 1994; blood jr.; wolfe, 1960; kitterød; lappegård,
2012). Quanto maior o poder de barganha, em menos atividade doméstica o
membro da família se engajaria.

2.2 Revisão empírica

Em geral, a literatura abordada a seguir encontra que, enquanto a presença
de filhos no domicílio possui um impacto negativo sobre a oferta de mão de
obra feminina, o aumento da oferta de creches e pré-escolas e os incentivos
ao acesso estão relacionados a uma maior oferta da mão de obra de mulheres
com filhos pequenos, além do aumento da probabilidade de estar empregada.

A presença de filhos de até seis anos, leva a uma redução do tempo gasto
em afazeres domésticos pelos homens, enquanto se observa um aumento do
tempo gasto em tais atividades para as mulheres (soares, 2019). Campos e
Silva (2020) têm como objetivo do seu trabalho, analisar os impactos das cre-
ches e pré-escolas sobre a alocação de tempo das mães. Os resultados indicam
que a frequência dos filhos no ensino infantil contribui para uma redução do
tempo alocado pelas mães em afazeres domésticos, em relação às horas totais
de trabalho.

No que tange à oferta de mão de obra, a presença de filhos, principalmente
em idade escolar, diminui a probabilidade de participação da mulher no mer-
cado de trabalho. Além disso, mulheres com dois ou mais filhos em idade
pré-escolar, apresentam chances 3,2 vezes menores de estarem no mercado
de trabalho em comparação com mulheres da mesma faixa etária e sem filhos
(guiginski, 2015; guiginski; wajnman, 2019).

As mulheres de famílias mais pobres tendem a participar ainda menos do
mercado de trabalho por falta de acesso a creches ou a recursos financeiros
suficientes para arcar com os custos de uma babá ou de uma creche parti-
cular, consequentemente, acabam se dedicando mais ao trabalho doméstico,
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reforçando o ciclo de pobreza (ramos; aguas; furtado, 2011). Ramos, Aguas
e Furtado (2011) encontram como resultados do seu trabalho que as famílias
consideradas potencialmente pobres têm uma maior probabilidade de ter a
mulher na força de trabalho. Apesar disso, esse diferencial é reduzido, e até
mesmo revertido se elas possuem filhos em idade pré-escolar.

Na ausência de outra pessoa da família que possa se responsabilizar pelo
cuidado da criança, o valor que seria gasto com creches ou para contratar uma
babá, passa a ser incorporado no salário reserva da mãe, que fica encarregada
dessa responsabilidade. Esse fator, aliado à menor escolaridade e à maior pre-
sença de filhos, resulta em uma menor participação no mercado de trabalho,
já que o salário reserva fica acima do que é oferecido pelo mercado devido ao
seu nível de qualificação mais baixo (costa, 2007). Além disso, Pazello e Fer-
nandes (2004), Biazetti (2017) e Queiroz e Aragón (2015) também encontram
uma relação negativa entre a presença de filhos no domicílio e a oferta de mão
de obra feminina.

No trabalho de Oliveira, Scorzafave e Pazello (2009), os autores analisam
as diferenças de gênero no desemprego e inatividade e encontram que a va-
riável “número de crianças no domicílio” tem um impacto considerável para
as mulheres, sendo novamente as mulheres mais pobres as mais afetadas pela
presença de uma criança no domicílio. Para os autores, esses resultados po-
dem refletir diferenças no nível de escolaridade e de acesso a creche.

Em um experimento em bairros de baixa renda do município do Rio de
Janeiro, Barros et al. (2011) mostram que o ingresso dos filhos em creches
públicas gera uma elevação na oferta de trabalho de mulheres que possuem
filhos pequenos. Nesse sentido, como as creches são uma alternativa para o
cuidado das crianças, a maior oferta destas pode influenciar a decisão das mu-
lheres em relação à entrada no mercado de trabalho, já que pode contribuir
para uma redução de seus salários reserva. Resultados similares são encontra-
dos no trabalho de Deutsch (1998), também realizado para bairros de baixa
renda do Rio de Janeiro.

Também analisando a participação das mulheres no mercado de trabalho,
Barbosa e Costa (2017) buscam identificar a influência da oferta de creches
sobre tal aspecto. Os resultados apontam que há um efeito positivo da oferta
de creches sobre a probabilidade de participação das mulheres com filhos pe-
quenos no mercado de trabalho. Outros autores como Costa (2007) e Queiroz
e Aragón (2015) encontram resultados semelhantes.

Em relação ao emprego, para as mulheres que possuem filhos de até 6
anos de idade matriculados em creches ou pré-escolas, a taxa de ocupação é
de cerca de 61,15%, enquanto apenas 47,68% das mães que não possuem os
filhos matriculados em creches estão ocupadas, segundo dados da PNAD de
2015 (ibge, 2015). Ademais, a presença de filhos, principalmente em idade
escolar, aumenta as chances de inserção em trabalhos precários e autônomos
(guiginski; wajnman, 2019; guiginski, 2015). Tais dados reforçam a impor-
tâncias das creches para o trabalho feminino, sendo tal importância confir-
mada pelo trabalho de Barros et al. (2011), em que os autores encontram que
a frequência dos filhos em creches aumenta em cerca de 16% a taxa de em-
prego das mães.

Em suma, as evidências no Brasil mostram que as mulheres com filhos
têm uma maior probabilidade de não participarem do mercado de trabalho e
uma menor probabilidade de estarem empregadas. Já a frequência dos filhos
em creches e pré-escolas contribui para uma redução dessas probabilidades,
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contribuindo para melhores condições de trabalho dessas mulheres (soares,
2019; campos; silva, 2020; guiginski, 2015; guiginski;wajnman, 2019; ramos;
aguas; furtado, 2011; costa, 2007; pazello; fernandes, 2004; biazetti, 2017;
queiroz; aragón, 2015; oliveira; scorzafave; pazello, 2009; barros et al.,
2011; deutsch, 1998; barbosa; costa, 2017).

Em relação à literatura internacional, os resultados são similares aos en-
contrados para o caso brasileiro. O trabalho de Bauernschuster e Schlotter
(2015) investiga o impacto do fornecimento de creches públicas altamente
subsidiadas sobre a mão de obra de mães alemãs. Os resultados encontra-
dos pelos autores sugerem que há um aumento da oferta de trabalho dessas
mulheres quando os filhos passam a frequentar as creches públicas.

Os autores Anderson e Levine (1999), Blau e Robins (1988) e Blau e Tekin
(2007), ao considerarem o acesso a assistência infantil para mulheres resi-
dentes dos Estados Unidos como um determinante da oferta de mão de obra
feminina, encontraram que uma redução dos custos do cuidado infantil está
relacionado a um aumento da participação materna no mercado de trabalho.
Estudos de outros países, como Gustafsson e Stafford (1992) para a Suécia, Ba-
ker, Gruber e Milligan (2008) para Quebec, no Canadá e Rosero e Oosterbeek
(2011) para o Equador, também encontram uma relação positiva entre oferta
de creches e participação feminina nomercado de trabalho. Para a Guatemala,
os resultados do impacto de creches para a participação das mães no mercado
de trabalho não são significativos (hallman et al., 2005).

Analisando o caso da Dinamarca, Simonsen (2006) encontra que a redu-
ção do preço do cuidado infantil está relacionado a um aumento do emprego
das mães. Além disso, alguns municípios garantem a vaga para a criança en-
quanto outros possuem uma lista de espera. Os resultados encontrados indi-
cam que a garantia do acesso ao ensino infantil tem um efeito positivo sobre o
trabalho de mães com crianças de zero e um ano de idade, quando comparado
ao sistema de filas.

Em um trabalho realizado para a Argentina, Berlinski e Galiani (2007)
estudam o impacto de um programa de construção de creches e pré-escolas
sobre o emprego das mães. Como resultado, os autores encontram uma rela-
ção positiva entre creches e pré-escolas e o emprego de mulheres com filhos
pequenos. Também se observa um aumento da probabilidade de emprego
para mães mexicanas (ángeles et al., 2011; calderon, 2014) e colombianas
(attanasio; vera-hernandez, 2004) cujos filhos frequentam creches.

Assim, as evidências internacionais indicam que a oferta de creches e pré-
escolas, e o fornecimento de subsídios para acesso a tais serviços, podem au-
mentar a participação feminina nomercado de trabalho, pois libera um tempo
que anteriormente era dedicado ao cuidado dos filhos. Além disso, há evidên-
cias de uma contribuição para a redução do desemprego.

As principais metodologias utilizadas para analisar os efeitos das creches
e pré-escolas sobre o trabalho feminino foram os modelos probit (costa, 2007;
barbosa; costa, 2017; gustafsson; stafford, 1992; anderson; levine, 1999;
hallman et al., 2005), logit (costa, 2007; campos; silva, 2020; deutsch, 1998;
gustafsson; stafford, 1992) e de variáveis instrumentais (barros et al., 2011;
bauernschuster; schlotter, 2015; attanasio; vera-hernandez, 2004). Os
métodos PSM e logit sequencial, propostos neste trabalho, ainda não foram
utilizados para realizar as análises do efeito do ensino infantil sobre o trabalho
feminino.
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O presente estudo avança em relação à literatura ao analisar o efeito das
crianças do domicílio frequentarem creches e pré-escolas sobre a probabili-
dade de participar do mercado de trabalho e de estar empregada, utilizando
os métodos PSM e logit sequencial. Além disso, são realizadas análises regio-
nais, raciais e por nível de renda. Como contraponto, são realizadas análises
para os homens, a fim de comparar com os resultados obtidos para as mulhe-
res.

O uso do PSM permite saber o que teria acontecido com indivíduos que
receberam o tratamento, caso não tivessem recebido. Mais especificamente,
permite comparar os aspectos do trabalho das mulheres que têm os filhos
matriculados no ensino infantil com o que aconteceria com as mesmas mu-
lheres caso os filhos não frequentassem creches ou pré-escolas. Já o uso do
logit sequencial permite analisar em qual das etapas os efeitos das creches ou
pré-escolas são maiores, ou seja, permite responder se a maior barreira estaria
em entrar no mercado de trabalho ou em encontrar um trabalho. Ademais, é
possível verificar quais os níveis de renda mais beneficiados.

3 Metodologia

Para que possíveis vieses decorrentes de características observáveis diferentes
entre as mulheres cujos filhos frequentam creches e pré-escolas e aquelas cu-
jos filhos não frequentam sejam mitigados, o modelo de PSM é utilizado para
análise. A escolha do modelo se deve ao fato de que há a busca por compa-
ração dos indivíduos dos grupo de tratamento que tenham características ob-
serváveis mais próximas possíveis dos indivíduos do grupo contrafactual. Em
que o grupo de tratados é composto por mulheres que possuem dependentes
com idade entre zero e cinco anos frequentando o ensino infantil, enquanto
o grupo de controle é composto por aquelas cujos filhos não frequentam. A
separação da amostra em dois grupos é utilizada para verificar se existe dife-
rença na atuação dessas mães em relação à probabilidade de participação no
mercado de trabalho e de estar empregada.

A análise será realizada com base nos dados da PNAD entre os anos de
2011 a 20153. Tais anos foram escolhidos por serem os mais recentes dados
da PNAD que possuem informações sobre a educação de crianças de zero a
quatro anos. Além disso, serão consideradas mulheres com idade entre 20 a
60 anos, que possuíam filhos com idade elegível para frequentar o ensino in-
fantil, entre zero e cinco anos, no ano de pesquisa, e que responderam os ques-
tionários relacionados aos controles que serão utilizados no trabalho, apresen-
tados na Tabela 1.

A identificação das mães ocorreu da seguinte forma: primeiro, foramman-
tidas na base somente mulheres que declararam que tiveram filhos nascidos
vivos até a data de referência. Posteriormente, foram mantidas na base so-
mente as mulheres que declararam que a idade do último filho nascido vivo
era de até cinco anos, no ano da pesquisa. A seguir, foi identificado se há al-
guma criança de zero a cinco anos no domicílio, sendo esta criança filho, outro
parente, ou agregado da pessoa de referência, além de ser do mesmo núcleo

3O número de observações, sem expansão amostral e por ano, para a base completa, para a base
com todas as mulheres com filhos de zero a cinco anos e para a base com mulheres com filhos de
zero a cinco anos que participam do mercado de trabalho são, respectivamente: 358919, 26869 e
11903 para 2011; 365451, 27109, 12043 para 2012; 362451, 26572, 10882 para 2013; 362627,
26704, 11360 para 2014; 355904, 25851, 11627 para 2015.
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Tabela 1: Descrição das variáveis

Variável Descrição

Escola Dummy igual a um se pelo menos uma criança do domicílio pela
qual o indivíduo é responsável frequenta creche ou pré-escola.

Não frequenta a
escola*

Dummy igual a um se nenhuma criança do domicílio pela qual o
indivíduo é responsável frequenta creche ou pré-escola.

Região Metropolitana Dummy igual a um se o indivíduo reside na região metropolitana.

Não residente da
RM*

Dummy igual a um se o indivíduo não reside na região metropoli-
tana.

Urbana* Dummy igual a um se o indivíduo reside na área urbana.

Rural Dummy igual a um se o indivíduo reside na área rural.

Idade Idade do indivíduo responsável pela criança.

Idade ao quadrado Idade do indivíduo responsável pela criança ao quadrado.

Escolaridade baixa* Dummy igual a um se o indivíduo possui menos de 11 anos de es-
tudo.

Escolaridade média Dummy igual a um se o indivíduo possui de 11 a 14 anos de estudo.

Escolaridade Alta Dummy igual a um se o indivíduo possui 15 anos de estudo ou mais.

Avó no domicílio Dummy igual a um se a avó da criança reside no domicílio.

Avó não reside no
domicílio*

Dummy igual a um se a avó da criança não reside no domicílio.

Cônjuge no domicílio Dummy igual a um se o indivíduo vive com o cônjuge.

Cônjuge não reside
no domicílio*

Dummy igual a um se o indivíduo não vive com o cônjuge.

Branco* Dummy igual a um se o indivíduo é branco ou amarelo.

Negro Dummy igual a um se o indivíduo é negro, pardo ou indígena.

Chefe de família Dummy igual a um se o indivíduo é chefe de família.

Outro morador Dummy igual a um se o indivíduo não é chefe de família.

Idade do dependente
mais novo

Idade da criança mais nova pela qual o indivíduo é responsável.

Norte* Dummy igual a um se o indivíduo reside na região Norte.

Nordeste Dummy igual a um se o indivíduo reside na região Nordeste.

Sudeste Dummy igual a um se o indivíduo reside na região Sudeste.

Sul Dummy igual a um se o indivíduo reside na região Sul.

Centro Oeste Dummy igual a um se o indivíduo reside na região Centro Oeste.

Décimos de Renda Dummy igual a um para o décimo de renda per capita que o indiví-
duo pertence.

Nota: *Variável de referência
Fonte: Elaboração própria.
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familiar. Não sendo identificada nenhuma criança com tal idade no domicílio
pertencente ao mesmo núcleo familiar, a mulher é excluída da base. Assim, é
possível que parte da amostra seja composta por enteados, mas não é possível
realizar tal identificação a fim de analisar se há alguma diferença dos efeitos
para mães ou madrastas.

Além disso, a presença da avó no domicílio foi utilizada como variável de
controle, já que a avó pode ser uma pessoa disponível para cuidar da criança
na ausência do ensino infantil. A identificação da avó foi feita por meio da
resposta à pergunta se a mãemora no domicílio, podendo ser mãe de qualquer
um dos cônjuges.

No modelo de análise da participação no mercado de trabalho, a variável
dependente é uma variável binária, que assumirá valor igual a um se o indi-
víduo for economicamente ativo, e zero caso contrário, sendo os indivíduos
ocupados e desocupados considerados economicamente ativos.

Para a análise relacionada à probabilidade de emprego, a variável depen-
dente é uma variável binária, que assumirá valor igual a um se o indivíduo
estiver empregado, e zero caso contrário. Aqui, para os métodos PSM e logit,
são retiradas da amostra pessoas economicamente inativas, ou seja, aquelas
que não estavam trabalhando e que não procuraram emprego nos últimos 30
dias.

Como limitação do estudo, têm-se o fato de que existem endogeneidades
advindas da simultaneidade das decisões de matricular os filhos nas creches e
ofertar mão de obra e da simultaneidade da fecundidade (idade do filho mais
novo) e participação nomercado de trabalho. Tendo em vista tais limitações, o
presente trabalho estima a correlação das creches e pré-escolas e o trabalho fe-
minino. Além disso, também há a possibilidade de viés de variáveis omitidas
que não puderam ser controladas diante das limitações da base de dados.

3.1 Propensity Score Matching

Para estimar o efeito médio das creches e pré-escolas sobre o trabalho das
mulheres que possuem seus filhos matriculados, ou seja, o Efeito Médio do
Tratamento Sobre os Tratados (EMPT), a hipótese principal de independência
condicional das médias é dada por:

H1 : Yi (0) ⊥ Ti |Xi (1)

que implica que o vetor de variáveis observáveis X, contém todas as infor-
mações sobre o resultado potencial na ausência do tratamento (Y (0)), ou seja,
contém todas as informações utilizadas como controles, explicitadas na Tabela
1. Essa hipótese faz com que os resultados observados no grupo de controle
sejam um bom previsor dos resultados que seriam obtidos no grupo de trata-
mento na ausência do tratamento (rosenbaum; rubin, 1984).

Para que cada indivíduo que possua filhos que frequentam o ensino in-
fantil tenha um par no grupo dos indivíduos que possuem filhos que não
frequentam, é formulada a hipótese de sobreposição, chamada de escore de
propensão:

H2 : Pr[Ti =| X] < 1 (2)

Com as hipóteses H1 e H2 é obtido o efeito médio de tratamento sobre os
tratados para a subpopulação com características observáveis X = x:

D(x) = E[Yi(1) | Ti = 1,X = x]−E[Yi(0) | Ti = 1,X = x] (3)
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em que:
E[Yi (1) | Ti = 1,X = x] é a média populacional de Y para os tratados com uma
combinação de características X;
E[Yi (0) | Ti = 1,X = x] é a média de Y que os tratados teriam caso não tivessem
recebido o tratamento.

A estimação dos efeitos do Propensity Score Matching é dada pela equação:

δ̂att =
1
N

n∑

i=1

(Yi −
1
m

∑

j∈C

ωi,jYj ) (4)

em que n é o número de tratados, i é o subscrito para os indivíduos tratados,
j é o subscrito para os indivíduos no grupo de controle, m é o número de
combinações, C é o suporte comum e ωi,j é o peso utilizado para a realização
do pareamento entre os indivíduos i e j , enquanto Y é a variável de resultado.

No presente trabalho, o resultado apresentado é referente ao método de
pareamento com o método do vizinho mais próximo com reposição4, que per-
mite que o indivíduo do grupo de controle possa ser relacionado com mais de
um indivíduo do grupo de tratados.

3.2 Logit

Após a realização do pareamento, são feitas estimações com o modelo logit
para a probabilidade de participar do mercado de trabalho e de estar empre-
gada utilizando os pesos gerados pelo pareamento. O modelo de regressão
logístico binário foi escolhido para analisar tais resultados e é definido como:

Prob(yi = 1) =
eβ
′Xi

1+ eβ′Xi
=

1

1+ eβ′Xi
= F(β′Xi ) (5)

em que yi representa a variável dummy dependente, Xi é o vetor de variáveis
explicativas e o β representa o vetor de parâmetros. Da mesma forma, pode-se
definir:

Prob(yi = 0) =
1

1+ eβ′Xi
= 1− F(β′Xi) (6)

A esperança condicional de yi é dada por:

EX(yi /Xi ) = 0
( 1

1+ eβ′Xi

)
+1

(
eβ
′Xi

1+ eβ′Xi

)
=

eβ
′Xi

1+ eβ′Xi
(7)

Conforme a equação (5), a função F(β′Xi) pode ser vista como a proba-
bilidade condicional de yi assumir o valor 1, dado um certo valor de β′Xi ,
respeitando o intervalo (0,1).

3.3 Logit Sequencial

Nos modelos anteriores, as análises focam separadamente em uma das eta-
pas que a mulher se defronta no mercado de trabalho, sem contudo consi-
derar diretamente as interligações entre etapas. Para cumprir esse propósito,

4Resultados similares foram obtidos utilizando o pareamento com kernel e caliper com valores
de 0,001, 0,0005 e 0,0001. Tais resultados podem ser solicitados às autoras por meio do e-mail:
victoria.garcia@estudante.ufjf.br
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Figura 1: Árvore de Transições

Fonte: Elaboração própria.

foi utilizado o modelo logit sequencial, que permite avaliar os impactos das
creches e pré-escolas sobre a probabilidade das mulheres passarem por tran-
sições em relação ao mercado de trabalho, sendo estas transições passar da
inatividade para participar do mercado de trabalho e do desemprego para o
emprego. Enquanto os modelos nested logit e o logit multinomial consideram
que o indivíduo escolhe uma alternativa considerando todo o conjunto de es-
colha simultaneamente, o modelo logit sequencial é derivado sob a suposição
de que o processo de escolha de um indivíduo consiste em algumas escolhas
sequenciais e independentes (nagakura; kobayashi, 2009). As escolhas con-
sideradas no trabalho são apresentadas na Figura 1.

Segundo Buis (2011), o modelo simples pressupõe que é preciso correr o
risco de passar por uma transição para tomar uma decisão nessa transição
sobre se deve continuar ou deixar o sistema. Esse modelo é mostrado na equa-
ção:

pki =
exp(ak +λkSESi )

1 + exp(ak +λkSESi )
se passk−1i = 1 (8)

A probabilidade que a pessoa i passe pela transição k é pki . A diferença
relacionada ao processo do mercado de trabalho pertencente a transição k é
λk e a constante para a transição k é αk . Se o indivíduo i passou ou não pela
transição anterior é indicado pela variável passk−1i. Presume-se que todos cor-
rem o risco de passar pela primeira transição, o que significa que pass0i = 1.
As diferenças relacionadas ao processo do mercado de trabalho entre os dife-
rentes níveis de renda podem ser obtidas adicionando os termos de interação
apropriados ao modelo.

Para fazer uma ligação as diferenças relacionadas ao processo do mercado
de trabalho e as diferenças relacionadas à saída do sistema, é necessário atri-
buir um valor a cada nível do processo, o que torna possível usar o modelo
logit sequencial para calcular o nível alcançado mais alto esperado relacio-
nado ao mercado de trabalho (E(L)), sendo aqui o emprego. Uma vez que um
modelo logit sequencial tenha sido estimado, é um processo simples calcular
as probabilidades previstas para passar em cada transição. O maior nível al-
cançado esperado é a soma do valor de cada nível vezes a probabilidade de
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atingir esse nível, conforme estabelecido na equação (7). As probabilidades e
níveis podem ser derivados da Figura 1.

E(L) = (1− p1i )l0 + p1i(1− p2i )l1 + p1ipn−1i(1− pni)ln + p1ip2ipni ln (9)

A equação (9) pode ser entendida como uma equação de regressão que
mostra uma relação não linear entre as características de um indivíduo e o
nível mais alto alcançado no processo.

4 Resultados

Tabela 2: Estatísticas descritivas

Variável Média Mínimo Máximo

Dependentes
Participação 0,6134 0 1
Emprego 0,5349 0 1

Explicativas
Escola 0,4601 0 1
Região Metropolitana 0,2895 0 1
Área Rural 0,1484 0 1
Idade 30,21 20 60
Idade2 956,64 400 3600
Escolaridade média 0,4270 0 1
Escolaridade Alta 0,1110 0 1
Idade do dependente mais novo 2,45 0 5
Negro 0,5756 0 1
Cônjuge no domicílio 0,7745 0 1
Avó no domicílio 0,157 0 1
Chefe de família 0,2341 0 1
Nordeste 0,2942 0 1
Sudeste 0,3980 0 1
Sul 0,1376 0 1
Centro Oeste 0,0614 0 1
2011 0,1980 0 1
2012 0,2016 0 1
2013 0,1968 0 1
2014 0,2028 0 1
Décimos de renda per capita
2 0,1593 0 1
3 0,1283 0 1
4 0,1184 0 1
5 0,1064 0 1
6 0,0698 0 1
7 0,0768 0 1
8 0,0600 0 1
9 0,0565 0 1
10 0,0550 0 1

Observações* 54034808

Nota: *Número de observações considerando o peso amostral.
Fonte: Elaboração própria.

ATabela 2 apresenta as estatísticas descritivas das mulheres que compõem
a amostra, sendo consideradas mães inativas e economicamente ativas. Pode-
se observar que, em média, 61,34% das mulheres da amostra participam do
mercado de trabalho, portanto, 38,66% são inativas. Por sua vez, cerca de
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Figura 2: Funções de densidade antes e depois do pareamento para a parti-
cipação no mercado de trabalho
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Fonte: Elaboração própria.

Figura 3: Funções de densidade antes e depois do pareamento para o em-
prego
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Fonte: Elaboração própria.

53,49% das mulheres se encontram empregadas e 46,51% estão em situação
de desemprego. Em relação às variáveis de controle, a idade média é de 30
anos, enquanto a idade média do dependente mais novo é de pouco mais do
que 2 anos.

Para que os resultados obtidos sejam atribuídos somente ao efeito da frequên-
cia a creche e pré-escola, foi necessário verificar se os grupos de tratados e con-
troles apresentam médias similares após o pareamento. Assim, as Tabelas 3 e
4 apresentam as diferenças das médias entre as mulheres que possuem filhos
que frequentam creches ou pré-escolas para os seus dependentes e aquelas
cujos filhos não frequentam após o pareamento, para a análise de participa-
ção e emprego, respectivamente. Além disso, as Figuras 2 e 3, mostram que
as características observáveis entre os grupos eram distintas antes do parea-
mento e, após o pareamento, a distribuição da probabilidade de tratamento
para ambos os grupos é quase idêntica, o que sugere uma boa adequação do
modelo e maior robustez para estimação do ATT.

A seguir, são apresentados os resultados obtidos com o PSM, logit e das
interações das creches e pré-escolas com os quintis de renda, obtidos por meio
do modelo logit sequencial, a fim de analisar para qual etapa as creches e
pré-escolas possuem maior efeito. Como exibido na Tabela 5, os resultados
indicam um aumento da probabilidade de participar do mercado de trabalho
por meio dos métodos de PSM, em cerca de 8,8%, e logit, cerca de 47,6%. Em
relação ao emprego, os resultados do PSM apontam um aumento de 1,4% e
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Tabela 3: Diferenças de média antes e após o pareamento para participação no
mercado de trabalho

Antes Após

Variáveis Tratamento Controle p>t Tratamento Controle p>t

Região Metropolitana 0,3637 0,3310 0,0000 0,3637 0,3480 0,0000
Área Rural 0,1119 0,1708 0,0000 0,1119 0,1192 0,0010
Idade 30,956 29,524 0,0000 30,956 30,716 0,0000
Idade2 1000,70 914,81 0,0000 1000,70 984,78 0,0000
Escolaridade Média 0,4248 0,4168 0,0140 0,4248 0,3956 0,0000
Escolaridade Alta 0,1462 0,0836 0,0000 0,1462 0,1297 0,0000
Idade do dep. mais novo 3,1371 1,8784 0,0000 3,1371 3,1810 0,0000
Negro 0,5902 0,6247 0,0000 0,5902 0,6132 0,0000
Cônjuge no domicílio 0,7853 0,7726 0,0000 0,7853 0,7799 0,0600
Avó no domicílio 0,1234 0,1688 0,0000 0,1234 0,1217 0,4650
Chefe de Família 0,2766 0,2267 0,0000 0,2766 0,2794 0,3700
Nordeste 0,3162 0,2879 0,0000 0,3162 0,3176 0,6830
Sudeste 0,3046 0,2453 0,0000 0,3046 0,2946 0,0020
Sul 0,1531 0,1416 0,0000 0,1531 0,1619 0,0010
Centro Oeste 0,0738 0,0966 0,0000 0,0738 0,0663 0,0000
2011 0,1993 0,2106 0,0000 0,1993 0,2104 0,0000
2012 0,2098 0,2084 0,6130 0,2098 0,2129 0,2700
2013 0,1806 0,1982 0,0000 0,1806 0,1767 0,1520
2014 0,1920 0,1974 0,0390 0,1920 0,1901 0,4960
Décimos de renda
2 0,1499 0,1824 0,0000 0,1499 0,1684 0,0000
3 0,1183 0,1418 0,0000 0,1183 0,1164 0,3940
4 0,1108 0,1232 0,0000 0,1108 0,1069 0,0800
5 0,1054 0,1034 0,3360 0,1054 0,1008 0,0310
6 0,0692 0,0631 0,0000 0,0692 0,0603 0,0000
7 0,0791 0,0666 0,0000 0,0791 0,0737 0,0040
8 0,0674 0,0497 0,0000 0,0674 0,0657 0,3230
9 0,0661 0,0446 0,0000 0,0661 0,0604 0,0010
10 0,0795 0,0374 0,0000 0,0795 0,0686 0,0000

Nota: *Significante a 10%, **Significante a 5%, ***Significante a 1%.
Fonte: Elaboração própria.
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Tabela 4: Diferenças de média antes e após o pareamento para emprego

Antes Após

Variáveis Tratamento Controle p>t Tratamento Controle p>t

Região Metropolitana 0,3817 0,3432 0,0000 0,3817 0,3761 0,1690
Área Rural 0,0961 0,1634 0,0000 0,0961 0,1026 0,0110
Idade 31,290 29,889 0,0000 31,290 31,142 0,0060
Idade2 1019,80 934,90 0,0000 1019,80 1009,30 0,0030
Escolaridade Média 0,4484 0,4527 0,2990 0,4484 0,4316 0,0000
Escolaridade Alta 0,1888 0,1235 0,0000 0,1888 0,1733 0,0000
Idade do dep. mais novo 3,2229 1,9745 0,0000 3,2229 3,2516 0,0260
Negro 0,5605 0,6104 0,0000 0,5605 0,5618 0,7520
Cônjuge no domicílio 0,7592 0,7240 0,0000 0,7592 0,7608 0,6400
Avó no domicílio 0,1291 0,1946 0,0000 0,1291 0,1220 0,0120
Chefe de Família 0,2971 0,2461 0,0000 0,2971 0,3031 0,1290
Nordeste 0,2811 0,2746 0,0800 0,2811 0,2658 0,0000
Sudeste 0,3201 0,2539 0,0000 0,3201 0,3181 0,6160
Sul 0,1797 0,1536 0,0000 0,1797 0,1970 0,0000
Centro Oeste 0,0780 0,1003 0,0000 0,0780 0,0720 0,0080
2011 0,1992 0,2120 0,0000 0,1992 0,2038 0,1820
2012 0,2098 0,2069 0,3810 0,2098 0,2142 0,2090
2013 0,1798 0,1960 0,0000 0,1798 0,1764 0,3020
2014 0,1906 0,2020 0,0010 0,1906 0,1823 0,0130
Décimos de renda
2 0,1096 0,1317 0,0000 0,1096 0,1179 0,0020
3 0,1037 0,1242 0,0000 0,1037 0,1082 0,0820
4 0,1145 0,1299 0,0000 0,1145 0,1169 0,3880
5 0,1217 0,1247 0,2710 0,1217 0,1161 0,0410
6 0,0835 0,0791 0,0520 0,0835 0,0817 0,4310
7 0,0966 0,0862 0,0000 0,0966 0,0928 0,1280
8 0,0830 0,0695 0,0000 0,0830 0,0829 0,9630
9 0,0829 0,0620 0,0000 0,0829 0,0802 0,2510
10 0,1016 0,0551 0,0000 0,1016 0,0891 0,0000

Nota: *Significante a 10%, **Significante a 5%, ***Significante a 1%.
Fonte: Elaboração própria.
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Tabela 5: Impactos sobre participação e emprego, 2011-2015

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0885
(0,0054)

∗ ∗ ∗ 1,476
(0,0356)

∗ ∗ ∗ 1,169
(0,0440)

∗ ∗ ∗

Observações 95512 59923 59923
Emprego 0,0147

(0,0055)

∗∗ 1,119
(0,0497)

∗∗ 1,087
(0,0820)

Observações 59614 40070 59923
Nota: ∗Significante a 10%, ∗∗Significante a 5%, ∗∗∗Significante a 1%. Os resultados para as
variáveis de controle não foram apresentados devido à limitação de espaço.
Fonte: Elaboração própria.

Figura 4: Logit sequencial por quintil de renda
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Fonte: Elaboração própria.

do logit cerca de 11,9%. Os resultados do logit superestimam os efeitos das
creches sobre o trabalho feminino já que não é realizada uma comparação
entre indivíduos com características observáveis semelhantes, como realizado
no PSM.

Já os resultados das interações entre a participação nomercado de trabalho
e os quintis de renda são significativos para um aumento da probabilidade em
cerca de 16,9%. Por sua vez, os resultados para o emprego não foram significa-
tivos. Assim como no logit, o logit sequencial superestima os efeitos por não
realizar uma comparação entre indivíduos com características semelhantes.
Na Figura 4, pode-se observar que, além de os maiores efeitos do ensino in-
fantil serem para a participação no mercado, estes são maiores para o segundo
quintil de renda.

No que tange os efeitos das creches e pré-escolas sobre a participação no
mercado de trabalho, tanto a literatura nacional (barros et al., 2011; barbosa;
costa, 2017; deutsch, 1998; costa, 2007; queiroz; aragón, 2015) quanto a
internacional (gustafsson; stafford, 1992; blau; robins, 1988; anderson;
levine, 1999; baker; gruber; milligan, 2008; bauernschuster; schlotter,
2015; rosero; oosterbeek, 2011; calderon, 2014; finseraas; hardoy; schøne,
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2017) encontram resultados significativos para um aumento da probabilidade
de participação nomercado de trabalho, que variam de 3% a 18%. Por sua vez,
o presente trabalho reforça a literatura, encontrando um aumento de proba-
bilidade de participação que varia de 8% a 47% e contribui ao encontrar que
tal efeito é mais intenso para mulheres que se encontram no segundo quintil
de renda.

Alguns trabalhos internacionais, como Blau e Tekin (2007), Simonsen (2006),
Berlinski e Galiani (2007), Ángeles et al. (2011), Calderon (2014) e Attanasio
e Vera-Hernandez (2004) encontram como resultado uma relação positiva en-
tre creches e pré-escolas e a probabilidade de emprego materno, que variam
de 4,3% a 14,1%. Na literatura nacional, Barros et al. (2011) encontra uma
redução de 16% do desemprego de mães de baixa renda residentes da cidade
Rio de Janeiro e Costa (2007) encontra um aumento na probabilidade de em-
prego. Assim, o trabalho reforça os resultados dos trabalhos mencionados, ao
encontrar um aumento da probabilidade de emprego, que varia de 1% a 11%.

4.1 Heterogeneidade e Robustez

A fim de analisar os efeitos em um contexto racial, a presente seção traz os re-
sultados obtidos com a aplicação dos modelos em dois grupos, o de mulheres
brancas, composto por brancas e amarelas, e o de mulheres negras, composto
por mulheres negras, pardas e indígenas. Além disso, os modelos são apli-
cados para as diferentes regiões brasileiras e, por fim, a fim de realizar uma
análise de robustez, os modelos são aplicados aos homens.

Os resultados da Tabela 6 indicam que para as mulheres brancas há um
aumento da probabilidade de participar do mercado de trabalho para os mé-
todos de pareamento, logit e logit sequencial, variando de 9,1% a 61,9%. Em
relação ao emprego, os métodos de pareamento e logit sequencial indicam um
aumento dessa probabilidade que varia de 6,1% a 29,3%, enquanto os resul-
tados do logit não são significativos.

A Figura 5 indica que os efeitos das creches ou pré-escolas para mulheres
brancas também são maiores para a participação no mercado de trabalho, se-
guida da probabilidade de possuir um emprego. Além disso, os efeitos são
maiores para o segundo quintil de renda.

Os resultados estimados para as mulheres negras são apresentados na Ta-
bela 7. Os resultados para os três modelos são significativos para participação
no mercado de trabalho e emprego, e apontam que há um aumento entre 7,5%
a 33,0% da probabilidade dessas mulheres ofertaremmão de obra e de 2,3% a
19,3% de estarem ocupadas. Além disso, os efeitos das creches ou pré-escolas
para mulheres negras também são maiores para a participação no mercado de
trabalho, seguida da probabilidade de possuir um emprego, sendo ambos os
efeitos mais intensos para o segundo quintil de renda, como pode ser obser-
vado na Figura 6.

Assim, pode-se observar que para ambos os grupos os efeitos são maiores
para a participação no mercado de trabalho, principalmente para o segundo
quintil de renda. Apesar disso, os incentivos das creches e pré-escolas, tanto
para a participação no mercado de trabalho quanto para a probabilidade de
estar empregada, são maiores para as mulheres brancas.

Dado o tamanho do país e as diferenças sociais, culturais e econômicas en-
tre as regiões, as estimações foram realizadas separadamente para cada uma
das regiões a fim de analisar se há heterogeneidade nos efeitos das creches e
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Tabela 6: Impactos sobre participação e emprego para mulheres brancas,
2011-2015

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0911
(0,0086)

∗ ∗ ∗ 1,619
(0,0643)

∗ ∗ ∗ 1,207
(0,0753)

∗ ∗ ∗

Observações 37236 24248 24248
Emprego 0,0615

(0,0065)

∗ ∗ ∗ 1,026
(0,0791)

1,293
(0,176)

∗

Observações 23910 17313 24248
Nota: ∗Significante a 10%, ∗∗Significante a 5%, ∗∗∗Significante a 1%. Os resultados para as
variáveis de controle não foram apresentados devido à limitação de espaço.
Fonte: Elaboração própria.

Figura 5: Logit sequencial por quintil de renda para as mulheres
brancas
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Fonte: Elaboração própria.

Tabela 7: Impactos sobre participação e emprego para mulheres negras,
2011-2015

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0755
(0,0068)

∗ ∗ ∗ 1,330
(0,0403)

∗ ∗ ∗ 1,226
(0,0618)

∗ ∗ ∗

Observações 58276 35780 35780
Emprego 00232

(0,0064)

∗∗ 1,171
(0,0613)

∗ ∗ ∗ 1,193
(0,118)

∗

Observações 33905 22847 35780
Nota: ∗Significante a 10%, ∗∗Significante a 5%, ∗∗∗Significante a 1%. Os resultados para as
variáveis de controle não foram apresentados devido à limitação de espaço.
Fonte: Elaboração própria.
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Figura 6: Logit sequencial por quintil de renda para as mulheres
negras
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Fonte: Elaboração própria.

pré-escolas sobre o trabalho feminino. Os resultados obtidos são exibidos na
Tabela 8 e indicam que, tanto para o aumento da probabilidade de partici-
par do mercado de trabalho quanto para o emprego, as mulheres residentes
das regiões Sul e Sudeste são as mais beneficiadas pela frequência dos filhos
no ensino infantil. Já as menos beneficiadas são as mulheres residentes das
regiões Norte e Nordeste.

Tais resultados indicam que os efeitos das creches e pré-escolas são meno-
res para as regiões mais pobres do país, comoNorte e Nordeste, e maiores para
as regiões mais ricas, como Sul e Sudeste. Na literatura, embora não tenham
sido encontrados trabalhos para unidades subnacionais, os menores resulta-
dos são observados para o Brasil (costa, 2007), um dos países mais pobres
dentre os analisados na literatura, e os maiores resultados são observados para
o Canadá (baker; gruber; milligan, 2008), um dos mais ricos, alinhando-se
com a desigualdade de resultados dentro do país.

A fim de comparar e analisar as diferenças entre as responsabilidades fe-
mininas e masculinas em relação ao cuidado infantil, são realizadas análises
considerando somente homens com filhos com idade entre zero e cinco. Pode-
se observar que os resultados apresentados na Tabela 9 não são significativos
para participação no mercado de trabalho e emprego, para nenhum dos mé-
todos utilizados.

Em suma, os resultados obtidos indicam que a redução do tempo necessá-
rio para responsabilidades como o cuidado dos filhos, leva a um aumento na
oferta de mão de obra feminina e emprego, o que não ocorre para os homens.
Tais resultados apontam para a existência de barreiras culturais, indicando
que as responsabilidades sobre o cuidado dos filhos recaem de forma desigual
sobre homens e mulheres. Assim, é evidenciada a necessidade de ampliar a
discussão relacionada aos malefícios sociais causados pelas desigualdades e
hierarquias de gênero.
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Tabela 8: Impactos sobre participação e emprego para mulheres negras,
2011-2015

Norte

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0670
(0,0128)

∗ ∗ ∗ 1,305
(0,0721)

∗ ∗ ∗ 1,082
(0,0902)

Observações 16956 8656 8656
Emprego 0,0071

(0,0122)
1,043
(0,104)

0,900
(0,140)

Observações 9293 5217 8656

Nordeste

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0732
(0,0101)

∗ ∗ ∗ 1,222
(0,0532)

∗ ∗ ∗ 1,129
(0,0803)

∗

Observações 28640 18411 18411
Emprego 0,0248

(0,0129)

∗ ∗ ∗ 1,139
(0,0929)

1,377
(0,202)

∗∗

Observações 16055 11003 18411

Sul

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,1180
(0,0135)

∗ ∗ ∗ 2,050
(0,135)

∗ ∗ ∗ 2,434
(0,651)

∗ ∗ ∗

Observações 13988 9214 1105
Emprego 0,0236

(0,0093)

∗∗ 1,548
(0,193)

∗ ∗ ∗ 2,157
(1,006)

∗

Observações 9603 7211 1105

Sudeste

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0887
(0,0103)

∗ ∗ ∗ 1,560
(0,0716)

∗ ∗ ∗ 1,176
(0,0881)

∗∗

Observações 25822 17666 17666
Emprego 0,0171

(0,0090)
1,058
(0,0902)

1,341
(0,180)

∗∗

Observações 16513 12431 17666

Centro Oeste

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0826
(0,0190)

∗∗ 1,514
(0,128)

∗ ∗ ∗ 1,240
(0,173)

Observações 8305 4608 4608
Emprego 0,0254

(0,0155)

∗∗ 1,510
(0,246)

∗∗ 1,109
(0,310)

Observações 5181 3634 4608
Nota: ∗Significante a 10%, ∗∗Significante a 5%, ∗∗∗Significante a 1%. Os resultados para as
variáveis de controle não foram apresentados devido à limitação de espaço.
Fonte: Elaboração própria.
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Tabela 9: Impactos sobre participação e emprego para os homens, 2011-
2015

PSM Logit Logit Sequencial

Participação 0,0019
(0,0030)

0,976
(0,0495)

1,003
(0,0790)

Observações 75280 47972 47972
Emprego -0,0022

(0,0027)
1,068
(0,0675)

0,807
(0,0907)

∗

Observações 70023 44635 47972
Nota: ∗Significante a 10%, ∗∗Significante a 5%, ∗∗∗Significante a 1%. Os resultados para as
variáveis de controle não foram apresentados devido à limitação de espaço.
Fonte: Elaboração própria.

5 Considerações Finais

Neste estudo, buscou-se aprofundar a pesquisa relacionada aos efeitos da
frequência dos filhos a creches e pré-escolas, investigando sua atuação sobre
aspectos do trabalho de mulheres que possuem dependentes com idade entre
zero e cinco anos. O estudo avança em relação aos trabalhos já realizados ao
empregar o PSM combinado com os modelos logit e logit sequencial. O PSM
permite saber o que teria acontecido com indivíduos que receberam o trata-
mento, caso não tivessem recebido. Mais especificamente, permite comparar
os aspectos do trabalho das mulheres que têm os filhos matriculados no en-
sino infantil com o que aconteceria com as mesmas mulheres caso os filhos
não frequentassem creches ou pré-escolas. Já o modelo logit sequencial per-
mite analisar os efeitos sobre o conjunto de decisão em relação ao mercado de
trabalho e à diferença desses efeitos ao longo dos quintis de renda.

As análises realizadas por meio do pareamento de escore de propensão
com os dados da PNAD de 2011 a 2015 mostram que o acesso a creches e
pré-escolas para os dependentes é importante para a melhoria da situação
feminina relacionada ao mercado de trabalho. Os resultados revelam que o
maior efeito se concentra sobre a decisão de participação no mercado de tra-
balho, sendo que as mulheres que possuem acesso ao ensino infantil para os
seus filhos têm um aumento de probabilidade de 8% a 47% de participarem
do mercado de trabalho e de 1 a 11% para o emprego, sendo esses efeitos mai-
ores para o segundo quintil de renda e para as mulheres brancas. Além disso,
há uma diferença significativa para essa probabilidade nas diferentes regiões
do país, em que os efeitos para a região Sul são duas vezes maiores do que os
efeitos para as regiões Norte e Nordeste.

Em suma, os resultados obtidos indicam que a redução do tempo necessá-
rio para responsabilidades como o cuidado dos filhos, leva a um aumento na
oferta de mão de obra feminina, o que não ocorre para os homens, apontando
para a existência de barreiras culturais que atribuem o cuidado dos filhos às
mulheres, sendo que para as mulheres essa barreira se concretiza, principal-
mente, limitando sua entrada no mercado de trabalho. Assim, é evidenciada
a necessidade de ampliar a discussão relacionada aos malefícios sociais cau-
sados pelas desigualdades e hierarquias de gênero.

Além disso, os resultados indicam que os benefícios de políticas públicas
de construção, ampliação e incentivo ao acesso a creches vão além da contri-
buição para o cuidado infantil, crescimento físico, saúde e nutrição das cri-
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anças, já reforçado na literatura. A implementação dessas políticas também
beneficia diferentes aspectos relacionados aomercado de trabalho para as mu-
lheres responsáveis por crianças pequenas e seus efeitos potenciais tendem a
ser diferentes entre as regiões brasileiras. Por fim, em relação às regiões bra-
sileiras, os resultados apontam que os efeitos das creches e pré-escolas são
menores para as regiões mais pobres do país, como Norte e Nordeste, e maio-
res para as regiões mais ricas, como Sul e Sudeste.

Algumas questões abordadas no trabalho ainda devem ser exploradas no
futuro, como encontrar fatores que expliquem os resultados serem mais sig-
nificativos para regiões ricas do que para as regiões mais pobres do país. Por
fim, como a decisão de matricular os filhos em creches e pré-escolas é uma de-
cisão conjunta entre os familiares, os modelos de decisão coletiva podem ser
explorados para melhor analisar os efeitos dessa decisão sobre os cônjuges.
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1 Introdução

A corrente de pensamento sobre justiça igualitária tem chamado atenção para
o papel da desigualdade de oportunidade, sugerindo que nem toda desigual-
dade pode ser considerada injusta. Pessoas com as mesmas características,
mas que exercem distintos níveis de esforço em uma atividade deveriam ser
recompensadas de modo distinto, “premiando” melhor aquele de maior es-
forço. A diferença deve ser considerada eticamente aceitável, uma vez que o
esforço exercido por eles é de responsabilidade individual. Por outro lado,
se duas pessoas exercem o mesmo nível de esforço, qualquer desigualdade
no “prêmio” explicada por fatores fora de suas responsabilidades – conheci-
dos como circunstâncias1 - será considerada eticamente injusta, necessitando
ser compensada pela sociedade. Tal disparidade, conhecida como desigual-
dade de oportunidade, é dominante entre os teóricos da justiça social, por
exemplo, Cohen (1989), Dworkin (1981), Roemer (1998) e Fleurbaey (2008).
Estudos recentes investigaram a desigualdade de oportunidade educacional
brasileira, por exemplo, Barros et al. (2009) e Carvalho e Waltenberg (2015),
sobre acesso à educação; Asadullah e Yalonetzky (2012), sobre os anos de esco-
laridade; Diaz (2010), Diaz et al. (2012), Ferreira e Gignoux (2014), Gamboa
e Waltenberg (2012) e Gamboa e Londoño (2015), sobre o desempenho dos
estudantes em pontuações de testes; e, Ersado e Gignoux (2017) e Gamboa e
Waltenberg (2015), combinando a desigualdade de oportunidades no acesso e
desempenho. Esses estudos mostram que o Brasil é um dos países mais desi-
gual nessa perspectiva.

Diante disso, o presente estudo objetiva analisar a desigualdade de opor-
tunidade educacional no Brasil usando dados do PISA. A medida de desigual-
dade de oportunidade sobre o desempenho dos estudantes na avaliação PISA
foi mensurada e analisada para Brasil e estados, seguindo a abordagem pa-
ramétrica de Ferreira e Gignoux (2014). Além disso, essa medida também foi
calculada por tipo de escola (privada ou pública). A escolha por escola privada
ou pública é uma questão de oportunidades, uma vez que o acesso a escolas
privadas depende, em grande medida, das condições econômicas da família,
sendo considerada como uma circunstância a qual os estudantes não possuem
controle.2 Mensurar, porém, a desigualdade de oportunidade, considerando
o tipo de escola, como uma circunstância pode não ser adequado para dados
do PISA, uma vez que os estudantes avaliados por esse programa são jovens
de 15 anos de idade.3 Por exemplo, os pais, face ao esforço e o desempenho
escolar do filho, poderiam sentir-se motivados a investir na educação do filho,
matriculando-o em escolas privadas, ou o contrário. Essa endogeneidade é
ainda mais evidente entre estudantes mais velhos, que tendem a influenciar

1Toda característica socialmente ou geneticamente herdada pelo individuo é considerada uma
circunstância, pois o indivíduo não exerce nenhum controle sobre a escolha dessa característica.
O sexo, raça, local de nascimento e a escolaridade dos pais são exemplos clássicos de variáveis
que estão fora da responsabilidade dos indivíduos. Por outro lado, as horas de estudo ou de
trabalho, a ocupação ou o curso que frequenta não são circunstâncias, uma vez que essas variáveis
representam escolhas individuais e, portanto, caracterizam o esforço individual.
2O tipo de escola foi considerado como uma variável circunstância na mensuração da desigual-
dade de oportunidade de países latino-americanos em Gamboa e Waltenberg (2012), mesmo que
os autores reconheçam que considerar o tipo de escola como uma variável circunstância social-
mente herdada do ponto de vista do aluno não seja consensual.
3Conforme destacam Idzalika e Bue (2015), é razoável assumir que crianças mais jovens tendem
a ser muito mais dependentes das escolhas da família, enquanto, à medida que envelhecem, seus
desempenhos e escolhas tendem a ser menos dependentes das escolhas parentais.



Desigualdade de oportunidade educacional 539

essa tomada de decisão dos pais. Assim, medidas de desigualdade de oportu-
nidade, que consideram o tipo de escola como variável circunstância, podem
estar capturando uma parcela do efeito do esforço do estudante.

A mensuração da medida de desigualdade de oportunidade, segundo o
tipo de escola, pode trazer implicações significativas, uma vez que pode re-
fletir o nível de desigualdade de oportunidade após o acesso à educação em
diferentes sistemas. Além de permitir avaliar em qual sistema a variação das
circunstâncias é mais decisiva para explicar a desigualdade total de desem-
penho dos estudantes, as medidas por tipo de escola podem sinalizar a fonte
da desigualdade de oportunidade. Conforme destacam Barros et al. (2009),
a fonte da desigualdade de oportunidade pode estar associada às diferenças
no tratamento social ou nas condições relacionadas aos recursos familiares.
Esse contexto tem sido pouco explorado pela literatura, como em Diaz et al.
(2012), por exemplo. À vista disso, este estudo contribui com a literatura, ao
fornecer estimativas da desigualdade de oportunidade segundo o tipo de es-
cola, considerando a abordagem paramétrica que expressa propriedades mais
adequadas quando a variável de interesse é padronizada de modo arbitrário,
como acontece em pontuações de testes (PISA, Prova Brasil).

A maioria dos estudos anteriores se limitou, até então, a mensurar a de-
sigualdade de oportunidade educacional em diferentes países, mas poucos
propuseram relacioná-la a indicadores econômicos e/ou educacionais com os
quais pode estar negativamente associada.4 Nessa linha, Ferreira e Gignoux
(2014) e Idzalika e Bue (2015) são exemplos de estudos recentes que tentam
relacionar a desigualdade de oportunidade educacional consoante diferentes
aspectos, como desempenho médio, Produto Interno Bruto per capita, gastos
educacionais e taxa de matrículas. Apesar desses esforços, a relação entre de-
sigualdade de oportunidade educacional e gap de desempenho educacional
entre escolas privadas e públicas ainda é uma questão que permanece aberta.
Essa é uma questão relativamente importante, visto que parte das diferenças
nos desempenhos de estudantes desses dois tipos de escola pode ser explicada
por disparidades consideradas injustas. Do ponto de vista social e econômico,
tanto a desigualdade de oportunidade quanto o gap de desempenho podem
contribuir para a persistência das desigualdades socioeconômicas ao longo do
tempo. Assim, estimar e entender essa relação pode ajudar a direcionar a
atenção de políticas educacionais que visam à redução das desigualdades so-
ciais. Esse é um ponto ainda mais importante em países em desenvolvimento
como o Brasil, onde a diferença entre os dois tipos de escola é consideravel-
mente elevada em termos de pontuações PISA, mesmo após um período de
aumento real do gasto público em educação. Assim, o presente estudo faz uso
da medida de desigualdade de oportunidade calculada na primeira etapa e se
propõe a estimar sua relação com o gap de desempenho entre escolas privadas
e públicas, utilizando uma estratégia de efeitos fixos em um painel de estados
brasileiros no período 2006-2015.

Os resultados encontrados sugerem que a desigualdade de oportunidade
oscilou no período e tende a ser maior em escolas da rede privada de ensino.
Além disso, uma relação positiva entre a desigualdade de oportunidade edu-
cacional e o gap entre escolas privadas e públicas foi encontrada, indicando

4No campo da desigualdade de oportunidade de renda, evidências empíricas encontram relações
negativas com crescimento econômico em países desenvolvidos. Ver, por exemplo, Marrero e
Rodríguez (2013).
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que a desigualdade injusta tende a ampliar ainda mais os diferenciais entre os
dois tipos de escola.

Além desta introdução, este estudo está estruturado em outras quatro se-
ções. A próxima seção apresenta uma breve discussão teórica sobre a desi-
gualdade de oportunidade e suas definições, além de apresentar algumas evi-
dências internacionais anteriores. A terceira seção descreve a estratégia empí-
rica adotada para mensuração da desigualdade de oportunidade e estimação
da relação com o gap de desempenho entre escolas privadas e públicas, além
da fonte, tratamento das variáveis e estatísticas dos dados utilizados na pes-
quisa. Os resultados são apresentados e discutidos na quarta seção e, por fim,
na quinta e última seção, as considerações finais são expostas.

2 Aspectos teóricos e revisão de literatura

A Teoria da (Des)Igualdade de Oportunidade, de Roemer (1998), tenta expli-
car as razões pelas quais as pessoas auferem desempenhos econômicos distin-
tos. Uma parcela das diferenças em variáveis de resultados, como salários, es-
tado de saúde e desempenho educacional, podem ser parcialmente originadas
das circunstâncias socialmente herdadas, que estão fora da responsabilidade
das pessoas, como o sexo, a raça, a origem familiar. Por outro lado, a outra
parcela é atribuída ao esforço realizado de cada um, ou seja, aspectos que es-
tão sob o controle e podem ser influenciados por decisões individuais, como a
opção de migrar, o nível educacional, o tipo de ocupação, entre outras. Se em
uma sociedade a desigualdade for atribuída às variáveis de circunstâncias, é
porque existe desigualdade de oportunidade (barros et al., 2009).

Com efeito, Roemer (1998) desenvolve um modelo para políticas de igual-
dade de oportunidade. Adaptando-se ao caso deste estudo, o modelo teórico
apresentado pelo autor considera uma determinada população N de estudan-
tes avaliados no PISA, em que seus membros podem ser particionados em um
conjunto finito de tipos5 (t = 1,2, · · · ,T ), isto é, que compartilham das mes-
mas circunstâncias, em que a fração da população no tipo t é chamada de
f t . Como circunstâncias, este estudo considera, além do sexo do estudante,
a escolaridade, a ocupação, a localidade e o status de imigração dos pais. Su-
põe, também, que existe um objetivo, medido pelas pontuações em testes, pelo
qual o planejador intenta equalizar as oportunidades. Assim, o resultado que
uma pessoa alcançaria seria dado por uma função de suas circunstâncias, seu
esforço (e) e a política social (ϕ), tal como:

ut(e,ϕ) (1)

em que ut(e,ϕ) representa o resultado médio do objetivo de interesse entre
todos aqueles do tipo t que exerceram o esforço e ∈ R+, quando a política ado-
tada pelo planejador for aϕ, dentre o conjunto de políticas sociaisΦ. Assume-
se que ut seja monotonamente crescente em e. Sobre o esforço, Roemer (1998)
ressalta que o nível de esforço exercido consiste em uma escolha individual,
embora seja possível identificar importantes influências das circunstâncias so-
bre o nível de esforço. Por fim, a distribuição do esforço no tipo t é dada por
Gtϕ(.).

5Por exemplo, se um vetor de circunstâncias fosse composto por características do sexo e status
de migração, então um dos possíveis tipos existentes na população seria composto por mulheres
nativas.
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Roemer (1998) declara que, para se obter a igualdade de oportunidade, o
planejador buscaria encontrar uma política que anulasse ao máximo o efeito
das circunstâncias sobre a variável de resultado, mas que permitisse que o
resultado fosse sensível ao esforço.6 Como medida do esforço, Roemer (1998)
sugere utilizar o rank do indivíduo sobre a distribuição do esforço do seu tipo
t, isto é:

Gtϕ(e) = π (2)

em vez de utilizar uma medida de esforço bruta que pode receber influência
significativa das circunstancias, por exemplo, horas de estudo. Por meio do
ranking π dentro do tipo t, é possível julgar a responsabilidade dos indivíduos
sobre seu comportamento, visto que eles detêm as mesmas circunstâncias.
Assim, ao fazer uma comparação dos graus de esforço entre tipos, a medida
de rank eliminaria a influência das circunstâncias sobre o esforço bruto. Esse
processo é conhecido como Roemer Identification Assumption (RIA).

Dada a suposição de monotonicidade estritamente crescente em e na fun-
ção (1), o rank de indivíduo sobre a distribuição da variável objetivo dentro do
seu tipo é exatamente o mesmo do rank da distribuição do esforço do seu tipo.
Assim, define-se a seguinte função:

vt(π,ϕ) = ut(et(π),ϕ) (3)

em que, et(π) é o nível de esforço ao πth quantil da distribuição Gtϕ(e
t(π)) = π;

vt é uma função inversa da função de distribuição das pontuações em testes,
segundo o tipo t, dada a política ϕ Portanto, a extensão da desigualdade de
oportunidade é dada pela diferença vertical entre as funções vt ou pela dis-
tância horizontal entre as funções de distribuição acumuladas.

Finalmente, define-se a política ótima como aquela que não só torne as
funções vt iguais entre os tipos ao menor nível de desempenho em pontuações
de teste, mas também impulsione a menor função vt ao máximo possível. A
política ótima deve assumir uma concepção de uma função max-min, tal que
maximize a área abaixo da menor função vt :

ϕEop =max
ϕ∈Φ

∫ 1

0
min
t
vt(π,ϕ)dπ (4)

em que ϕEop é a política ótima que equaliza as oportunidades.
Figueiredo, Nogueira e Santana (2014) exemplificam o conceito de igual-

dade de oportunidade. Considerem-se duas pessoas, A e B. Ambas denotam
as mesmas circunstâncias (mesmo conjunto de oportunidades, por exemplo,
mesma família, frequentaram as mesmas escolas, são do mesmo sexo e raça e
decidem trabalhar na mesma profissão). A pessoa A decide trabalhar pesado
e investe menos tempo ao lazer, enquanto a pessoa B faz o contrário. Assim,
a desigualdade de rendimento observada entre os dois agentes, oriunda de
suas escolhas, não é considerada um problema social para os igualitários de
oportunidades e, portanto, seria justo recompensar mais a pessoa A. Por outro
lado, se A e B pertencerem a famílias com níveis sociais diferentes e a restrição

6Roemer (1998) considera o esforço como uma consequência das escolhas individuais e, portanto,
as pessoas são responsáveis por isso; no entanto, entende que o esforço não é simplesmente um
resultado dessas escolhas, uma vez que circunstâncias podem influenciá-lo.
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orçamentária da família de B lhe impede ter acesso às mesmas oportunida-
des que A teve em sua formação, mas que no mercado de trabalho exercem o
mesmo nível de esforço, então, qualquer desigualdade observada sobre os ren-
dimentos é considerada injusta para a teoria da igualdade de oportunidade.
Os autores destacam os dois princípios em que a literatura de oportunidades
se baseia. O primeiro é o princípio da recompensa natural e, o segundo, o
princípio da compensação. Em outras palavras, no primeiro caso, a pessoa
A deve ser recompensada pelo esforço maior exercido e, no segundo caso, B
deve ser compensado pela sociedade devido às circunstâncias.

A temática sobre desigualdade de oportunidade recebe importante aten-
ção na literatura, tanto em âmbito nacional quanto internacional. Os traba-
lhos que envolvem a desigualdade de oportunidades se diferenciam em cinco
aspectos. Primeiro, a variável de resultado em que se observa a desigualdade.
Segundo, a escolha das circunstâncias e de esforço. Terceiro, a região geográ-
fica. Quarto, a base de dados considerada. Por fim, a abordagem empírica de
mensuração.

A adequação da teoria de desigualdade de oportunidade em educação con-
sidera os escores obtidos em avaliações externas, como uma medida mais ade-
quada para representar o desempenho educacional do que anos de estudo,
visto que essa última não considera as diferenças entre escolas, regiões, etc.,
conforme ressaltam Figueiredo, Nogueira e Santana (2014). Diversos estudos
buscaram avaliar e mensurar a desigualdade de oportunidade sobre o desem-
penho educacional dos estudantes em que o Brasil foi objeto de estudo (diaz,
2010; diaz et al., 2012; ferreira; gignoux, 2014; gamboa; waltenberg, 2015;
figueiredo; nogueira; santana, 2014; procópio; freguglia; chein, 2015; ta-
vares; camelo; paciência, 2018).

Diaz (2010), por exemplo, encontra que a desigualdade de oportunidade
é maior entre estudantes que estão em idade adequada independentemente
da desagregação por gênero ou se o modelo inclui ou não a variável ocupação
dos pais em relação à desigualdade de oportunidade entre os estudantes mais
velhos. Além disso, a autora mostra que a incorporação da ocupação dos pais
pouco altera as medidas de desigualdade. Por outro lado, Gamboa e Walten-
berg (2012) concluem que o gênero por si parece não ter importância para
a desigualdade de oportunidade. O tipo de escola, por exemplo, contribui
em maior magnitude para a desigualdade de oportunidade no Brasil do que
para os outros países analisados. Além disso, destaca-se que, no Brasil, a de-
sigualdade de oportunidade, medida em função do tipo de escola, aumentou
no período de 2006 a 2009, em todos os exames. O Brasil também se des-
taca por exprimir maior nível de desigualdade de oportunidade em relação
a outros países da América Latina. O mesmo ocorre em Ferreira e Gignoux
(2014), ao encontrarem o Brasil como o país de maior desigualdade de opor-
tunidade do que México, Turquia e Indonésia, que possuem baixa taxa de co-
bertura no PISA. Procópio, Freguglia e Chein (2015), os autores observam que
a desigualdade de oportunidade nos anos iniciais do fundamental foi de 8%
paraMatemática e de 11% em Leitura. Seguindo um caminho diferente, Tava-
res, Camelo e Paciência (2018) analisam o efeito direto e indireto de variáveis
circunstâncias que estão além da responsabilidade dos gestores das redes de
ensino e das escolas sobre a desigualdade de notas no ensino público funda-
mental, e concluem que o esforço dos gestores podem amenizar os efeitos das
circunstâncias sobre a desigualdade.

Internacionalmente, observam-se análises específicas para países em de-
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senvolvimento. Na Índia, Asadullah e Yalonetzky (2012) examinaram a ex-
tensão das desigualdade de oportunidade educacional no período 1983-2004.
Já Salehi-Isfahani, Hassine e Assaad (2014) analisaram o efeito das circuns-
tâncias sobre o desempenho das crianças nos testes de Ciências e Matemática
no norte da Africa e Oriente Médio. Na Colômbia, Gamboa e Londoño (2015)
avaliaram a desigualde de oportunidade no ensino médio de áreas metropoli-
tanas.

Esses estudos encontram evidências de que, no Brasil, assim como emmui-
tos países em desenvolvimento, a desigualdade de oportunidade é superior à
verificada em países desenvolvidos. Isso significa que as circunstâncias, ou
seja, fatores que estão fora da responsabilidade dos indivíduos influenciam de
modo mais intensivo nesses países.

3 Metodologia

3.1 Mensurando a desigualdade de oportunidade

O ponto inicial consiste em definir a variável de interesse a qual se pretende
avaliar a desigualdade de oportunidade. Pontuações em testes são conside-
radas uma medida mais adequada para representar as habilidades cognitivas
dos estudantes, em detrimento de outras variáveis de resultado, como anos de
escolaridade ou níveis educacionais. Esse ensaio toma como base a abordagem
paramétrica ex-ante formalizada em Ferreira e Gignoux (2014) para mensurar
a desigualdade de oportunidade no desempenho dos estudantes nas avalia-
ções PISA.

O modelo consiste na estimação de uma regressão do desempenho do es-
tudante em pontuações de testes em função de um conjunto de circunstâncias
e esforço, seguindo a abordagem paramétrica de Bourguignon, Ferreira e Me-
néndez (2007). Estima-se a função:

y = f [C,E(C,ξ),ǫ] (5)

em que, o desempenho dos estudantes y é uma função de um vetor de circuns-
tâncias C economicamente exógenas e o esforço E que pode ser influenciado
pelas circunstâncias. ξ e ǫ os termos estocásticos. Assim, toda variável de
esforço, seja ela observada ou não nos dados, é omitida deliberadamente e a
equação (5) pode ser reescrita em uma forma reduzida:

yi = C
′
iψ + εi (6)

em que yi é a pontuação no PISA do estudante i, o parâmetro ψ capta o efeito
direto e indireto das circunstâncias por meio do esforço e C é um vetor de
circunstâncias. Estimando-se a equação (6) por mínimos quadrados ordiná-
rios, o valor previsto do desempenho dos estudantes, ŷ = C ′ψ̂, representaria
uma distribuição suavizada em que indivíduos com mesmas circunstâncias
receberiam o mesmo valor previsto do desempenho y. Com base em ŷ e y, a
desigualdade de oportunidade é calculada pela razão entre a variância dessas
duas distribuições, respectivamente, conforme a expressão:

IOPFG2r =
Var(ŷ)
Var(y)

(7)
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em que a medida desigualdade de oportunidade relativa, IOPFG2r , é exata-
mente igual ao r-quadrado de uma regressão estimada na equação (6) e repre-
senta a parcela da desigualdade total, Var(y), que é atribuída a fatores que
estão fora da responsabilidade dos estudantes avaliados no PISA. Valores de
IOP próximo a 0 podem indicar um ambiente de igualdade de oportunidade.

A medida IOP foi computada para os seis anos de aplicação do PISA,
t ={2000, 2003, 2006, 2009, 2012, 2015}, permitindo acompanhar a evolu-
ção da desigualdade de oportunidade sobre os desempenhos dos estudantes
em Leitura, Matemática e Ciências no Brasil. Além disso, estimativas IOPFG2r
também foram calculadas segundo o tipo de escola, privado e público, para
o contexto nacional. Infelizmente, as duas primeiras edições do PISA (2000
e 2003) não permitem identificar os estados brasileiros. Desse modo, as me-
didas estaduais da desigualdade de oportunidade não foram calculadas para
esses dois ciclos do PISA.

Para o cálculo do IOP utilizando os escores das pontuações PISA, algumas
informações adicionais devem ser levadas em consideração. O PISA fornece
cinco estimativas para a habilidade cognitiva dos estudantes em um único
assunto avaliado, que são conhecidos como valores plausíveis.7 Assim, o
presente estudo segue a recomendação do PISA Data Analysis Manual (oecd,
2009) em todas as estimações realizadas. Por exemplo, para o desempenho em
leitura, a equação (6) foi estimada cinco vezes, uma para cada valor plausível
de leitura e a medida de desigualdade de oportunidade final em Leitura foi
obtida pormeio da média aritmética simples das estimativas realizadas. Além
disso, o PISA é uma amostra de dois estágios. Primeiro, escolas são seleciona-
das aleatoriamente e, então, os estudantes, dentro das escolas selecionadas no
primeiro estágio, são tomados aleatoriamente. Assim, as estimativas da equa-
ção (6) foram ponderadas pela representatividade do estudante em relação à
população, por meio do peso final do estudante.

A medida de desigualdade calculada em (7) possui algumas características
atraentes. Além do cálculo simples, ela representa uma aproximação para-
métrica do “limite inferior” da desigualdade de oportunidade.8 O desempe-
nho do estudante é influenciado pelas circunstâncias (exógenas) e um vetor
de esforço composto por todas as variáveis que influenciam o desempenho
do estudante sobre as quais ele possui alguma responsabilidade e que foram
excluídas deliberadamente na equação (6), pois são influenciadas pelas cir-
cunstâncias.9 Assim, todos os fatores relevantes foram incluídos no modelo,
representados, direta ou indiretamente, pelas circunstâncias. Assim, a única
fonte de viés sobre o parâmetroψ são variáveis circunstâncias omitidas ou não
observadas. Assim, esse parâmetro não representa uma relação causal, uma
vez que as circunstâncias omitidas podem ser correlacionadas com as circuns-
tâncias observadas. Se o interesse, porém, for sobre a parcela da variação do
desempenho do estudante, que é explicado por características predetermina-
das, então o R-quadrado pode fornecer um limite inferior dessa parcela. Nesse
contexto, como as únicas variáveis omitidas são outras circunstâncias, então

7Em 2015, o PISA disponibilizou dez valores plausíveis.
8A prova formal pode ser encontrada em Ferreira e Gignoux (2011).
9O vetor de características da escola também é considerado uma medida de esforço. A explicação
sugerida por Ferreira e Gignoux (2014) é que estudantes de 15 anos de idade podem concebi-
velmente afetar a escolha da escola que frequentam e, portanto, todas características da escola
entrariam no vetor de esforço. Além disso, o esforço pode ser afetado pelas circunstâncias, mas o
contrário, não.
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a medida de desigualdade de oportunidade dada pelo R-quadrado só tende a
aumentar, caso alguma outra circunstância seja incluída na regressão. Nesse
sentido, enquanto ψ tende a ser viesado, o R-quadrado é um limite inferior de
uma estimativa do efeito causal conjunto de todas as circunstâncias.

A abordagem adotada por Ferreira e Gignoux (2014) é alternativa à me-
dida de desigualdade de oportunidade que utiliza indicadores-padrão de de-
sigualdade da classe Generalized Entropy na equação (7) em vez da variância.
Essas medidas não satisfazem ambos os axiomas de scale invariance e transla-
tion invariance no caso de pontuações PISA.10 Dado que os escores PISA foram
padronizados por um processo de translação e de reescalonamento, os auto-
res mostram que um índice-padrão de desigualdade aplicado sobre as pontu-
ações pré-padronização (x) e pós-padronização (y), não se mantém idênticas
cardinalmente e ordinalmente. Assim, os autores recomendam a variância ou
desvio-padrão como medida adequada para mensurar a desigualdade.

3.2 Desigualdade de oportunidade versus gap de desempenho entre
escolas privadas e públicas

A estratégia adotada nesta seção se limita à disponibilidade de dados do PISA
em nível de estados, não sendo possível mensurar a desigualdade de oportu-
nidade em níveis mais desagregados (municípios). Assim, dada a impossibili-
dade de mensurar a desigualdade de oportunidade estaduais para os ciclos do
PISA em 2000 e 2003, a equação (8) foi estimada considerando apenas as me-
didas de desigualdade de oportunidades dos 27 estados para os anos: 2006,
2009, 2012 e 2016. Feito isso, a relação entre IOPFG2r e o gap de desempenho
entre as escolas privadas e públicas foi estimada considerando uma estratégia
em painel de estados:

Gapi,t = αi +γt + βIOP
FG
i,t +ϕGapIOPFGi,t + ρGapi,t−1

+ωIOPFGi,t−1 +σGapIOP
FG
i,t−1 + δGapXi,t + εi,t (8)

em que Gapi,t = ln(ȲAi,t − Ȳ
B
i,t) é a variável dependente que representa o lo-

garitmo natural da diferença de desempenho médio no PISA do estado i no
período t entre escolas privadas (A) e públicas (B); αi e γt são os efeitos espe-
cíficos de estado e tempo, respectivamente; IOPFGi,t é a desigualdade de opor-

tunidades estimada para cada estado i; GapIOPFGi representa a diferença das
desigualdade de oportunidade entre escolas privadas e públicas do estado i;
Gapi,t−1 corresponde a primeira defasagem da variável dependente; GapXi,t
consiste de um vetor de características controles do estado i no período t: di-
ferença dos tamanhos médios das turmas entre escolas privadas e públicas;
diferenças da taxa de distorção idade-série entre escolas privadas e públicas e
diferenças das taxas de reprovação entre escolas privadas e públicas. A rela-
ção de interesse é captada pelo parâmetro β. Note que uma simples estimação

10No Pisa, os escores ajustados ela Teoria de Resposta ao Item (TRI) são ponderados arbitrari-
amente, tal como: yij = µ̂ + σ̂

σ (xij − µ), em que, xij é o escore obtido pelo estudante i do país j
ajustado pela TRI; µ e σ correspondem, respectivamente, à média e desvio-padrão de x observada
de toda amostra PISA, isto é, de todos países participantes; µ̂ = 500 e σ̂ = 100, são respectiva-
mente os valores arbitrários da média e desvio-padrão. Para mais detalhes sobre as implicações
desses axiomas, ver Ferreira e Gignoux (2014).
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de β por mínimos quadrados ordinários dos dados empilhados pode descon-
siderar as possíveis heterogeneidades regionais não observadas e constantes
no tempo entre os estados, por exemplo, a perseverança e/ou motivação mé-
dia dos diretores escolares ou dos gestores públicos em reduzir as diferenças
nos desempenhos acadêmicos dos estudantes. Assim, o efeito captado por
β pode ser confundido com a omissão dessas características não observadas
e, portanto, uma estimativa tendenciosa seria encontrada. Para corrigir esse
problema potencial, optou-se por estimadores de efeitos fixos. Erros-padrão
robustos obtidos por cluster de região foram estimados.

Seguindo a estratégia de Marrero e Rodríguez (2013), o presente estudo
desenvolve uma série de análises de sensibilidade para averiguar a robustez
das estimativas. Inicialmente, estima-se a relação entre desigualdade de opor-
tunidade e o gap de desempenho por meio de um modelo de efeitos fixos, em
que as variáveis de controle são adicionadas sequencialmente. Desse modo,
verifica-se a sensibilidade do coeficiente estimado em relação a distintas es-
pecificações (quatro). Por fim, analisa-se a sensibilidade das estimativas em
relação à presença de observações outliers.

3.3 Dados e estatísticas descritivas

O presente estudo fez uso de duas bases de dados. As medidas de desempe-
nho dos estudantes e características circunstâncias foram obtidas na base de
dados do PISA e os dados referentes a indicadores educacionais estão disponi-
bilizados pelo Instituto Nacional de Estudos e Pesquisas Educacionais Anísio
Teixeira (INEP) sobre o censo escolar.

O PISA consiste em uma avaliação das habilidades cognitivas de estudan-
tes em Leitura, Matemática e Ciências, que é realizada nos países da OECD
e em economias parceiras a cada três anos. O Brasil, por exemplo, participa
desde a primeira edição, em 2000. Possui como público-alvo estudantes com
idade de 15 anos e matriculados a partir do 8º ano do ensino fundamental
(no caso do Brasil). Com a ampliação do ensino fundamental para nove anos
no Brasil, em 2015, os estudantes do 7º ano também foram considerados ele-
gíveis. Os dados disponíveis para o Brasil, em todos os ciclos (2000 a 2015),
foram utilizados neste estudo com o objetivo de acompanhar a evolução das
desigualdades de oportunidades no tempo. A variável de interesse, sobre a
qual se pretende mensurar a desigualdade de oportunidades em educação,
faz referência às pontuações dos estudantes nas áreas de Leitura, Matemática
e Ciências.

Esses dados apresentam duas importantes vantagens em relação aos exa-
mes nacionais. As pontuações dos estudantes em avalições externas geral-
mente são estimadas por meio de modelos de probabilidade. No caso dos exa-
mes nacionais, uma estimativa pontual da habilidade cognitiva do estudante
é fornecida. O PISA, por outro lado, disponibiliza um intervalo de habilida-
des que um aluno pode razoavelmente ter, que são conhecidos como valores
plausíveis. A partir da estimação de uma distribuição de probabilidade para
a habilidade de um aluno, os valores plausíveis são sorteados aleatoriamente
dessa distribuição para a habilidade do estudante. Até 2015, o PISA fornece
cinco valores plausíveis para cada assunto, em vez de uma única estimativa,
como acontece nos exames nacionais. Valores plausíveis possuem vantagens
importantes em relação às estimativas clássicas da Teoria de Resposta ao Item,
pois retornam estimativas não enviesadas de parâmetros populacionais, como
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média e desvio-padrão (oecd, 2009). Além disso, por se tratar de uma avalia-
ção internacional, qualquer estimativa baseada nesse conjunto de dados pode
ser comparável entre os países participantes. Por outro lado, algumas des-
vantagens em relação às bases nacionais devem ser mencionadas. Primeiro, a
amostra do PISA se limita a estudantes de 15 anos de idade, enquanto outras
faixas etárias podem ser exploradas nas bases nacionais. Outra desvantagem
é que os códigos das escolas (códigos INEP) selecionadas não são disponibili-
zados publicamente, inviabilizando uma associação à base do Censo Escolar,
por exemplo, em nível de escola. Por fim, os dados do PISA não permitem
uma agregação dos dados em nível municipal. Assim, um painel de dados do
PISA somente pode ser alcançado considerando o estado como o menor nível
de agregação dos dados.

O PISA também coleta informações sobre características individuais, do
background familiar e das escolas. O conjunto circunstâncias é formado pelas
características Sexo, Escolaridade da mãe, escolaridade do pai, ocupação da mãe,
ocupação do pai, localidade e status de migração. A equação (6) foi estimada com
um total de 14 dummies, conforme o descreve a Tabela 1.

Dada essas características, o grupo de referência corresponde a um estu-
dante do sexo masculino, filhos de pais e mães sem escolaridade (ISCED 0)
cujas ocupações pertencem ao nível 1. Além disso, o grupo de referência é for-
mado por estudantes de escolas localizadas em áreas com população inferior
a 15 mil habitantes e estudantes considerados nativos, isto é, que nasceram no
país e pelo menos um dos pais também nasceu no Brasil.

Após a exclusão das observações com valores ausentes associados às carac-
terísticas circunstâncias e tipo de escola (privado e público), a amostra final
em cada ciclo utilizada neste estudo pode ser observada na Tabela 2.

A Tabela 311 resume as características médias da população dentro do ve-
tor de circunstâncias considerado no estudo. Esses dados referem-se às carac-
terísticas médias para o ano de 2015 no PISA. Desagregações por tipo de escola
também foram reportadas. Em média, os estudantes brasileiros, aos 15 anos
de idade, se caracterizam por serem filhos de mães e pais que possuem en-
sino fundamental ou médio, respectivamente. Além disso, a maior parte dos
pais desses estudantes ocupa funções que exigem menor habilidades (grupo
de ocupação 2 e 1, respectivamente).

Além disso, parcela significativa da população de estudantes frequenta es-
colas públicas (83%, em 2015), sendo grande parte em escolas localizadas em
cidades de mais de 100 mil habitantes. Quanto aos fatores que estão fora do
controle dos indivíduos, importantes diferenças entre estudantes de escolas
privadas e públicas são identificadas. Estudantes de escolas privadas denotam
vantagens comparativas, uma vez que esses estudantes, em média, possuem
pais com escolaridade mais elevada e ocupando cargos de gerência ou profis-
sões associadas, com melhores salários. Estudantes que frequentam escolas
privadas estão concentrados principalmente em cidades de mais de 100 mil
habitantes. Por outro lado, uma importante parcela dos estudantes de escolas
públicas está localizada em cidades com menos de 15 mil habitantes.

Os indicadores educacionais selecionados e utilizados para controlar a es-
timação do efeito da desigualdade de oportunidade sobre os diferenciais mé-
dios de desempenho no PISA foram coletados junto ao INEP. As característi-

11Estimativas das características médias de anos anteriores foram omitidas e podem ser enviadas
mediante solicitação.
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Tabela 1: Vetor de variáveis circunstâncias

Vetor de circunstâncias Descrição Tipo

Sexo do estudante
Feminino 1 – se feminino, e 0 – se masculino Dummy

Escolaridade da mãe: ISCED1

ISCED 1 ou 2 1 – se ISCED 1/2, e 0 – se outra Dummy
ISCED 3B, 3A ou 4 1 – se ISCED 3B/3A/4, e 0 – se outra Dummy
ISCED 5B, 5A ou 6 1 – se ISCED 5B/5A/6, e 0 – se outra Dummy

Escolaridade do pai: ISCED
ISCED 1 ou 2 1 – se ISCED 1/2, e 0 – se outra Dummy
ISCED 3B, 3A ou 4 1 – se ISCED 3B/3A/4, e 0 – se outra Dummy
ISCED 5B, 5A ou 6 1 – se ISCED 5B/5A/6, e 0 – se outra Dummy

Nível de ocupação2 da mãe:
Nível de ocupação 2 1 – se Nível 2, e 0 – caso contrário Dummy
Nível de ocupação 3 1 – se Nível 3, e 0 – caso contrário Dummy

Nível de ocupação do pai:
Nível de ocupação 2 1 – se Nível 2, e 0 – caso contrário Dummy
Nível de ocupação 3 1 – se Nível 3, e 0 – caso contrário Dummy

Localização da escola:
Município com 15 mil a 100 mil
habitantes

Dummy

Município com mais de 100 mil
habitantes

Dummy

Status de migração dos pais:
Pais migrantes3 Dummy

1 A classificação International Standard Classification of Education (ISCED) corresponde a:
ISCED 1 (educação primária), ISCED 2 (educação secundária inferior), ISCED 3B
(educação secundária superior vocacional), 3A (educação secundária superior não
vocacional), 4 (Pós secundária e não terciária), ISCED 5B (educação terciária vocacional),
5A (educação terciária teórica) e 6 (pós-graduação).

2 A ocupação dos pais foi categorizada em três níveis: Nível 1 - elementares ou voltadas a
habilidades da agropecuária; Nível 2 - cargos de Serviços, Vendedores, Montador e
Operadores de máquinas, Ocupações relacionadas a construção e manutenção (edifícios,
estruturas metálicas, produção e processamento de artigos de madeira, metal, etc.); e,
Nível 3 - cargos de Gerentes, Profissionais, Profissionais Técnicos, Administrativo ou
Ocupações das Forças Armadas.

3 Estudantes nascidos no Brasil ou fora, mas com pais que nasceram em outro país.
Fonte: Elaboração própria.

Tabela 2: Tamanho da amostra e população segundo o ciclo PISA
– Brasil

Ano 2000∗ 2003 2006 2009 2012 2015

N 2883 3570 7919 16619 16106 11917
N∗∗ 1853532 1537541 1607842 1740708 1977681 1258849

Fonte: Elaboração própria com base nos dados do PISA 2000 a 2015. ∗Em
2000, uma amostra inferior de estudantes foi avaliada em relação às áreas de
Matemática (1601) e Ciências (1614), após ajuste. ∗∗ Após expansão.
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Tabela 3: Média e Erro-Padrão das circunstâncias, segundo o tipo de
escola - Brasil - 2015

Circunstâncias
Geral Privado Público

Média E.P. Média E.P. Média E.P.

Masculino 0,479 0,006 0,501 0,016 0,474 0,007
Feminino 0,521 0,006 0,499 0,016 0,526 0,007
Mãe ISCED 0 0,064 0,004 0,007 0,003 0,075 0,004
Mãe ISCED 1/2 0,354 0,010 0,119 0,011 0,402 0,009
Mãe ISCED 3/4 0,340 0,007 0,359 0,021 0,337 0,008
Mãe ISCED 5/6 0,242 0,010 0,515 0,028 0,186 0,007
Pai ISCED 0 0,090 0,005 0,008 0,003 0,107 0,006
Pai ISCED 1/2 0,358 0,010 0,147 0,015 0,401 0,009
Pai ISCED 3/4 0,338 0,007 0,371 0,016 0,331 0,008
Pai ISCED 5/6 0,214 0,010 0,473 0,024 0,161 0,006
Mãe Ocupação 1 0,366 0,010 0,160 0,014 0,409 0,009
Mãe Ocupação 2 0,319 0,007 0,187 0,015 0,346 0,007
Mãe Ocupação 3 0,315 0,012 0,652 0,021 0,246 0,009
Pai Ocupação 1 0,236 0,008 0,119 0,010 0,260 0,009
Pai Ocupação 2 0,503 0,010 0,305 0,022 0,543 0,009
Pai Ocupação 3 0,261 0,011 0,575 0,025 0,197 0,007
15 mil hab. 0,143 0,018 – – 0,172 0,021
15 a 100 mil hab. 0,348 0,028 0,217 0,057 0,375 0,031
Mais 100 mil hab. 0,510 0,029 0,783 0,057 0,454 0,032
Pais Nativos 0,994 0,001 0,994 0,002 0,994 0,001
Pais Migrantes 0,006 0,001 0,006 0,002 0,006 0,001
Privado 0,170 0,023
Público 0,830 0,023

N 1258849 213787 1045062
Fonte: Elaboração própria com base nos dados do PISA 2000 a 2015.

cas, a nível agregado de estado, consistem na média de alunos por turma; taxa
de distorção idade-série; e taxa de reprovação. Foram considerados apenas
os indicadores do 7º ano ao 9º ano do ensino fundamental e os indicadores
do ensino médio. Os indicadores utilizados, portanto, correspondem a uma
média aritmética simples das séries reportadas acima. Isso foi necessário, em
função do público-alvo do PISA.

4 Resultados e discussão

4.1 Estatísticas descritivas e desigualdade de oportunidade

Os resultados apresentados a seguir se referem à média e desvio-padrão dos
desempenhos dos estudantes brasileiros nas pontuações PISA nas áreas de
Leitura, Matemática e Ciências, segundo o tipo de escola e ciclos do PISA (Ta-
bela 4). O desvio-padrão é considerado como uma medida da desigualdade
total adequada pontuações de testes padronizados (ferreira; gignoux, 2014).
O Brasil ocupa as piores colocações entre os países avaliados no PISA, segundo
o último relatório apresentado pela OECD (2016). Contudo, os resultados da
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Tabela 4 sugerem que o Brasil denota uma tendência de evolução nos escores
médios das áreas avaliadas pelo PISA, mesmo que de modo discreto sobre os
desempenhos em Leitura e Ciências. Embora se observe um viés de alta so-
bre os desempenhos médios dos estudantes brasileiros nos últimos 15 anos,
não foi suficiente para melhorar o ranking do Brasil na avaliação PISA. O de-
sempenho brasileiro no PISA se torna ainda mais preocupante quando o custo
por aluno é considerado. Países com gasto por aluno inferior ao Brasil, como
acontece na Colômbia, México e Uruguai, alcançaram resultados superiores
na última avaliação. No entanto, a desigualdade total, medida por meio do
desvio-padrão, tem se reduzido no mesmo período, apesar do aumento regis-
trado no último ciclo.

Quanto aos resultados segundo o tipo de escola, o gap favorável a estudan-
tes de escolas privadas tem aumentado nesse mesmo período, especialmente
na avaliação de Matemática. A desigualdade total, contudo, se reduziu in-
dependentemente do tipo de escola. Escolas privadas e públicas exprimem
desigualdades semelhantes em relação ao desempenho em Leitura. Por ou-
tro lado, a desigualdade total nos desempenhos de Matemática e Ciências em
escolas privadas tende a superar os resultados de escolas públicas. Apesar
da redução da desigualdade sobre essas pontuações, durante esses 15 anos,
é importante destacar que a desigualdade no Brasil ainda é elevada, sendo
superior à de países em desenvolvimento.12

Em educação, a desigualdade de oportunidade recebe considerável aten-
ção, uma vez que as oportunidades educacionais, principalmente na infân-
cia, podem refletir diretamente sobre os resultados individuais na fase adulta.
A Tabela 5 reporta a evolução da desigualdade de oportunidade sobre o de-
sempenho dos estudantes brasileiros em Leitura, Matemática e Ciências no
período 2000 a 2015. A primeira coluna, em cada área, se refere à desigual-
dade de oportunidade considerando todas as escolas. Já a segunda e terceira
colunas fornecem a desigualdade de oportunidade segundo o tipo de escola,
privado ou público, respectivamente.

Os resultados disponíveis na Tabela 5 mostram que a evolução da desi-
gualdade de oportunidade tem oscilado durante o período. Após um aumento
sistemático de 2000 a 2006, a desigualdade de oportunidade voltou a cair em
2009, atingindo o menor nível em 2015 em todas as áreas avaliadas. A por-
ção eticamente ofensiva da desigualdade total oscilou de 14,3% a 22,4% no
período, considerando todas as áreas de conhecimento. A desigualdade de
oportunidade, porém, é geralmente maior na avaliação de Matemática do que
nas outras áreas. Além disso, escolas privadas tendem a ser mais desiguais em
termos de oportunidades do que escolas públicas. Embora o comportamento
em escolas privadas possa diferir em relação ao das escolas públicas, nos anos
iniciais, ambas exprimem uma tendência de redução em anos mais recentes.
Após uma queda do IOP em 2003 em relação a 2000, a desigualdade de opor-
tunidade cresceu novamente até 2009 e voltou a cair nos anos seguintes no
sistema privado. Já no público, o IOP cresceu em 2003 e decresceu sucessi-
vamente. Em escolas privadas, a desigualdade de oportunidade oscilou de
4,4% a 25,4% e, em escolas públicas, de 7% a 17,1%, considerando todos os
períodos e áreas avaliadas.

Possíveis divergências entre outros achados na literatura podem surgir em

12Em 2006, por exemplo, Ferreira e Gignoux (2014) mostram que a desigualdade total sobre o
desempenho no Brasil foi maior do que em países como a Turquia, México e Indonésia.



D
esigu

ald
ad
e
d
e
op
ortu

n
id
ad
e
ed
u
cacion

al
551

Tabela 4: Média e Desvio-Padrão dos escores PISA por tipo de escola, Brasil, 2000-2015

Ano Estatísticas
Leitura Matemática Ciências

Geral Privado Público Geral Privado Público Geral Privado Público

2000
Média 409,82 473,82 398,03 346,61 424,97 332,45 386,73 451,10 375,01
D.P. 83,97 82,88 78,67 97,26 97,65 90,18 90,42 96,64 84,09

2003
Média 412,73 485,35 397,51 366,20 448,41 348,96 398,90 476,35 382,66
D.P. 110,63 93,92 107,78 100,60 87,05 94,55 99,03 86,47 93,66

2006
Média 398,86 492,46 382,90 374,43 476,33 357,04 396,03 491,52 379,74
D.P. 100,63 91,54 93,14 91,85 89,11 80,29 88,83 84,12 78,79

2009
Média 419,42 518,55 404,17 392,35 488,36 377,58 411,70 507,00 397,05
D.P. 92,76 83,66 84,30 80,95 77,79 70,67 83,61 76,23 74,56

2012
Média 413,60 480,51 398,32 394,71 464,29 378,82 408,53 475,05 393,33
D.P. 84,68 78,58 78,37 77,73 77,81 68,41 78,12 74,35 70,66

2015
Média 426,58 500,76 411,40 393,39 471,09 377,50 417,79 494,42 402,12
D.P. 97,46 85,77 92,62 89,66 86,36 81,66 88,23 82,57 80,84

Fonte: Elaboração própria com base nos dados do PISA. Erros-padrão (E.P.) robustos por cluster de escola.



552
S
obreira

e
A
rau

jo
E
con

om
ia

A
p
licad

a,
v.2

7
,
n
.4

Tabela 5: Desigualdade de oportunidade sobre as pontuações, segundo o tipo de escola PISA - Brasil
- 2000 a 2015

IOP
Leitura Matemática Ciências

Geral Privado Público Geral Privado Público Geral Privado Público

IOP 2000 0,172 0,149 0,117 0,211 0,254 0,143 0,163 0,181 0,108
IOP 2003 0,169 0,044 0,139 0,223 0,111 0,171 0,176 0,070 0,120
IOP 2006 0,200 0,093 0,133 0,224 0,130 0,132 0,199 0,122 0,101
IOP 2009 0,211 0,162 0,138 0,189 0,184 0,099 0,177 0,149 0,090
IOP 2012 0,194 0,129 0,124 0,199 0,157 0,096 0,171 0,117 0,076
IOP 2015 0,143 0,085 0,087 0,161 0,120 0,080 0,150 0,099 0,070
Fonte: Elaboração própria com base nos dados do PISA.
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função do uso de variadas bases de dados, conjunto de circunstâncias ou mé-
todo utilizado. Por exemplo, os achados deste estudo, em partes, estão em
sintonia com os resultados obtidos por Diaz et al. (2012), que investiga a de-
sigualdade de oportunidades sobre os desempenhos dos estudantes do 3º ano
do ensino médio em Leitura e Matemática. A autoramostra que, durante o pe-
ríodo de 1995-2005, a desigualdade de oportunidade é superior na avaliação
de Matemática do que em Leitura. Também encontrou movimentos cíclicos,
em que a medida de desigualdade tende a cair após uma tendência de alta.
Embora esses achados sinalizem crescimento da desigualdade de oportuni-
dade em relação a 1995, os valores encontrados nos anos iniciais dos anos 2000
se mostraram relativamente semelhantes aos resultados aqui apresentados no
período correspondente. As semelhanças entre os níveis de desigualdade de
oportunidade, segundo o tipo de escola, também podem ser observadas. As-
sim como em Diaz et al. (2012), os níveis de desigualdade de oportunidade
são maiores para as escolas privadas do que para as públicas.

Por um lado, esse resultado pode estar associado à composição das va-
riáveis circunstâncias entre os dois tipos de escolas e, consequentemente, a
uma fonte da desigualdade de oportunidade. Como observado na Tabela 3, a
composição das características de background familiar é mais homogênea em
escolas públicas quando comparada à composição em escolas privadas. Além
disso, em escolas privadas, existe umamaior concentração nas categorias mais
elevadas de escolarização e ocupação dos pais. Assim, a desigualdade de opor-
tunidade em escolas privadas pode ser maior em função dessa maior heteroge-
neidade na composição. Conforme Barros et al. (2009), as diferenças nas con-
dições relacionadas aos recursos e origem familiar podem diferir muito entre
os grupos de circunstâncias e, portanto, aqueles estudantes em grupos inferio-
res podem não ter acesso aos mesmos serviços para desenvolver seus talentos.
Por outro lado, esse resultado pode estar associado ao efeito das caracterís-
ticas de background familiar no desempenho dos estudantes, que geralmente
são mais importantes para estudantes de escolas privadas, como encontrado
em Moraes e Belluzzo (2014).

4.2 Desigualdade de oportunidade e gap de desempenho entre
escolas privadas e públicas no Brasil, por estados

Na literatura é possível identificar importantes evidências sobre a relação en-
tre desigualdade de oportunidade e variáveis econômicas, por exemplo, PIB
per capita, gasto em educação, número de matrículas, dentre outras. Os efeitos
da desigualdade de oportunidade sobre o gap de desempenho entre estudan-
tes de escolas privadas e públicas, no entanto, não tem sido explorado pela
literatura. A Tabela 6, por exemplo, reporta o gap de desempenho médio em
Leitura entre escolas privadas e públicas e as estimativas da desigualdade de
oportunidade para cada estado brasileiro e ano.13 Além disso, as médias des-
sas medidas no período 2006 a 2015 foram calculadas e os estados foram or-
denados do maior para o menor valor do gapmédio. Em 2015, não foi possível
obter as estimativas do gap para o estado do Amapá, uma vez que nenhuma
das observações remanescentes após a exclusão das observações com valores
ausentes é de escolas privadas.

13Estimativas dessas duas variáveis para as áreas de Matemática e Ciências foram realizadas e
estão disponíveis mediante solicitação e, portanto, não serão analisadas nessa fase.
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As estimativas na Tabela 6 mostram que o gap de desempenho em Leitura
entre escolas privadas e públicas e a desigualdade de oportunidade sugerem
diferenças consideráveis entre estados e ao longo do tempo. Também revelam
que o conjunto de circunstâncias é responsável por uma parcela expressiva
da desigualdade de oportunidade. Apenas os estados da Paraíba e Rio de Ja-
neiro, no ano de 2006, alcançaram níveis de desigualdade de oportunidade no
aprendizado de Leitura superiores a 40%. Entretanto, é importante ressaltar
que as medidas estimadas, neste estudo, representam uma estimativa do li-
mite inferior da desigualdade de oportunidade. Isto é, outras circunstâncias,
como a raça, que não foram consideradas neste estudo, podem ampliar ainda
mais esses percentuais.

Por outro lado, a desigualdade de oportunidade reduziu sua participação
sobre a desigualdade total em quase todos os estados nesse período. O estado
do Rio de Janeiro foi o que mais reduziu. O mesmo não pode ser dito para
o estado do Piauí, sendo essa o que mais ampliou a desigualdade de opor-
tunidade: 9,5% em Leitura. Outro ponto a chamar a atenção é que a maioria
dos estados brasileiros conseguiu reduzir o gap do desempenho médio em Lei-
tura entre escolas privadas e públicas durante o decênio considerado, sendo
as principais reduções associadas aos estados do Norte e Nordeste. Tocantins,
por exemplo, está entre os dois que mais reduziram o gap de desempenho em
Leitura. Já entre os estados que ampliaram o gap, Rondônia e Piauí lideram
essa característica. Além disso, é importante destacar a presença e a influên-
cia de potenciais observações outliers nas estimativas apresentadas.14 No caso
do gap em Leitura, alguns estados denotaram uma redução além do esperado
em um intervalo de três anos. Por exemplo, em 2006, o gap em Leitura do
estado de Goiás foi um pouco superior a 103 pontos, caiu para 24 pontos em
2009 e voltou a crescer em 2012 (80 pontos). Situações semelhantes podem
ser observadas para Rondônia e Amapá.

A redução da desigualdade de oportunidade, mensurada em pontuações
de testes no Brasil e em outros países em desenvolvimento, tem sido obser-
vada em estudos anteriores (diaz et al., 2012; carvalho; waltenberg, 2015;
gamboa; waltenberg, 2012; idzalika; bue, 2015). O declínio na desigualdade
de oportunidade e do gap entre escolas privadas e públicas, que foi observado
na maioria dos estados brasileiros, pode ser reflexo de políticas educacionais
recentes que reduziram as restrições no acesso à educação e o custo de opor-
tunidade de estudar. Entretanto, Gamboa e Waltenberg (2012) argumentam
que, dadas as oscilações na taxa de cobertura de um ciclo do PISA para o ou-
tro, não se pode ter certeza se as reduções observadas são de fato efeito de um
conjunto deliberado de políticas ou se é simplesmente um efeito composição.

A Tabela 6 mostra, ainda, a média do gap de desempenho e da desigual-
dade de oportunidade no período de 2006 a 2015, de modo que os estados
foram classificados em ordem decrescente do gap de desempenho. Os estados
de Mato Grosso e Amapá estão entre os estados com menor gap em Leitura.
Já o estado da Paraíba tende a liderar a desigualdade de oportunidade com
respeito à média do período. Ao comparar o gap de desempenho e a desigual-
dade de oportunidade em Leitura, percebem-se importantes diferenças entre
os rankings dos estados; porém, um grupo de estados mantém relativamente
o mesmo ranking nas três avaliações PISA: Maranhão, que está no grupo de

14Também foram identificados potenciais outliers em Matemática e Ciências, que foram conside-
radas em análises subsequentes.
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Tabela 6: Gap de desempenho em Leitura entre escolas privadas e públicas e desigualdade de oportunidades,
segundo os estados brasileiros - 2006 a 2015

UF
2006 2009 2012 2015 2006 a 2015

Obs. Gap IOP Obs. Gap IOP Obs. Gap IOP Obs. Gap IOP Gap médio IOP médio

CE 240 140,01 0,37 620 155,88 0,23 646 71,76 0,26 649 128,90 0,23 124,14 0,27
PR 307 165,94 0,29 671 126,10 0,27 676 116,74 0,25 257 69,95 0,26 119,68 0,27
MA 237 180,36 0,33 427 101,02 0,26 459 101,23 0,38 364 92,76 0,33 118,84 0,33
TO 235 168,48 0,34 644 99,67 0,19 588 99,87 0,23 505 70,43 0,13 109,61 0,22
PE 240 185,80 0,31 634 126,26 0,21 527 42,98 0,17 481 82,84 0,21 109,47 0,22
MG 456 133,66 0,25 720 142,58 0,36 733 54,08 0,20 638 95,69 0,17 106,50 0,25
BA 280 75,51 0,22 600 87,74 0,34 335 141,12 0,33 300 112,38 0,10 104,19 0,25
RJ 256 138,82 0,41 639 127,46 0,37 573 79,91 0,26 424 64,02 0,12 102,55 0,29
PI 264 77,54 0,29 503 97,61 0,32 537 100,66 0,30 284 132,86 0,39 102,17 0,32
PA 285 83,21 0,27 384 114,67 0,22 568 82,06 0,28 240 128,24 0,23 102,05 0,25
AL 216 85,34 0,34 479 99,63 0,22 424 93,30 0,23 307 119,98 0,34 99,56 0,28
DF 243 116,67 0,32 637 85,49 0,22 580 85,46 0,32 352 102,10 0,24 97,43 0,27
SE 285 135,34 0,40 677 91,16 0,20 461 64,30 0,22 368 96,01 0,32 96,71 0,28
RR 254 48,79 0,17 366 118,65 0,17 551 139,24 0,29 454 73,57 0,10 95,06 0,18
SP 870 68,75 0,14 1014 119,10 0,20 1650 84,66 0,17 1148 104,52 0,14 94,26 0,16
RN 265 81,00 0,20 589 103,25 0,20 553 111,57 0,32 459 63,66 0,10 89,87 0,20
AM 271 98,61 0,24 622 81,95 0,21 530 118,56 0,17 380 58,57 0,23 89,42 0,21
MS 284 107,42 0,16 585 92,94 0,21 581 79,85 0,26 591 73,51 0,17 88,43 0,20
PB 213 64,01 0,42 563 74,41 0,30 557 94,79 0,40 381 109,83 0,21 85,76 0,33
RS 277 97,49 0,21 682 130,88 0,27 616 65,21 0,18 568 46,98 0,17 85,14 0,21
GO 263 103,86 0,23 643 24,77 0,17 611 80,54 0,24 386 120,19 0,28 82,34 0,23
SC 288 95,75 0,21 658 89,53 0,21 615 70,99 0,22 597 65,15 0,19 80,35 0,21
AC 196 106,23 0,21 400 70,49 0,16 541 71,17 0,21 487 71,87 0,26 79,94 0,21
RO 273 74,29 0,23 594 78,59 0,25 567 21,79 0,20 357 137,89 0,21 78,14 0,22
ES 265 74,54 0,30 633 70,59 0,17 610 98,67 0,25 416 63,85 0,20 76,91 0,23
MT 210 52,19 0,22 563 36,54 0,14 568 94,95 0,28 411 79,03 0,12 65,68 0,19
AP 218 81,83 0,20 450 55,63 0,16 449 24,46 0,22 53,97 0,14

Fonte: Elaboração própria com base nos dados do PISA 2006 a 2015.
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Figura 1: Dispersão da desigualdade de oportunidade e gap do
desempenho em Leitura no Brasil - pool das observações em 2006,
2009, 2012, 2015
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Fonte: Elaboração própria com base nos dados PISA. Outliers: AP2012
(Amapá em 2012), R02012 (Rondônia em 2012) e GO2009 (Goiás em 2009).

maior nível nas duas dimensões, Rio Grande do Sul e Mato Grosso, entre os
colocados em pior situação. Além disso, os estados do Nordeste possuem os
maiores níveis de desigualdade de oportunidade nesse período. Percebe-se,
ainda, que os maiores níveis de desigualdade de oportunidade nesses estados
são acompanhados, em parte, por maiores níveis de diferenças do desempe-
nho médio entre escolas privadas e públicas, com raras exceções. Embora não
seja tão claro o padrão geográfico na distribuição das desigualdades de opor-
tunidade entre os estados, esses resultados médios podem sugerir alguma cor-
relação positiva entre desigualdade de oportunidades e o gap de desempenho
entre escolas privadas e públicas.

Os achados anteriores são consistentes com os resultados apresentados na
Figura 1, que sugere evidências de uma relação positiva e significativa entre
o gap de desempenho e a desigualdade de oportunidade em Leitura, estimada
por mínimos quadrados ordinários por meio de regressão simples dessas duas
dimensões em pool de todas os estados brasileiros no período 2006, 2009, 2012
e 2015. O mesmo pode ser observado quanto ao aprendizado em Matemática
e Ciências (Figuras 2 e 3). Essa dispersão do pool das observações também
mostra a presença de potenciais outliers da relação gap de desempenho en-
tre escolas privadas e públicas e desigualdade de oportunidade. No caso do
aprendizado em Leitura, Goiás em 2009 e Rondônia e Amapá em 2012 são
possíveis candidatos. Em análise posterior, este estudo avalia a sensibilidade
das estimativas em relação à exclusão dessas observações como teste de robus-
tez. No caso do aprendizado em Matemática e Ciências, o estado da Paraíba,
em 2006, chama atenção por sua distância em relação aos valores previstos do
gap de desempenho.

Seguindo a estratégia empírica proposta no ensaio, estima-se a relação en-
tre desigualdade de oportunidade (%) e o gap de desempenho entre escolas
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Figura 2: Dispersão da desigualdade de oportunidade e gap do
desempenho em Matemática no Brasil - pool das observações em
2006, 2009, 2012, 2015

RO2012

AP2012

PB2006

GO2009

Gap = 3.9491+0.0221.IOP (r²=0.2185)

3
3.

5
4

4.
5

5
5.

5

Ln
 d

o 
ga

p 
do

 d
es

em
pe

nh
o

5 10 15 20 25 30 35 40 45 50
Desigualdade de Oportunidade (%)

Norte Nordeste Sudeste Sul Centro−Oeste Fitted values

MATEMÁTICA

Fonte: Elaboração própria com base nos dados PISA. Outliers: AP2012
(Amapá em 2012), PB2006 (Paraíba em 2006), R02012 (Rondônia em 2012) e
GO2009 (Goiás em 2009).

Figura 3: Dispersão da desigualdade de oportunidade e gap do
desempenho em Ciências no Brasil - pool das observações em
2006, 2009, 2012, 2015
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privadas e públicas (em logaritmo natural). Por meio de um modelo de efei-
tos fixos, as estimativas da relação entre essas duas dimensões, expressas na
Tabela 7, foram calculadas exatamente conforme a equação (8). Desse modo,
seguindo a estratégia de Marrero e Rodríguez (2013), distintas especificações
foram estimadas para analisar a sensibilidade do coeficiente de interesse, à
medida que importantes controles são adicionados ao modelo. No primeiro
modelo, 1, apenas a desigualdade de oportunidade é incluída na regressão,
além dos efeitos fixo de tempo e estado. No modelo 2, adiciona-se a diferença
entre as estimativas da desigualdade de oportunidade entre escolas privadas
e públicas. Já o modelo 3 incorpora a primeira defasagem da variável depen-
dente e a primeira defasagem das variáveis inseridas do modelo anterior. Por
fim, no modelo 4, três características-controle são adicionadas ao modelo 3,
sendo esse modelo a especificação completa (modelo full). Cada painel na
Tabela 7 corresponde ao efeito da desigualdade de oportunidade sobre o gap
de desempenho entre escolas privadas e públicas em variadas avaliações. O
painel [A] corresponde ao desempenho em Leitura. O painel [B] refere-se aos
escores em Matemática e o painel [C] sobre o aprendizado em Ciências. A
primeira linha em cada painel corresponde ao coeficiente β da equação (8),
seguido do erro-padrão e coeficiente de determinação do modelo estimado
abaixo.

As estimativas sugerem uma relação positiva e significativa da desigual-
dade de oportunidade com o gap do desempenho entre escolas privadas e
públicas na avaliação de Leitura. Além disso, os coeficientes se mostraram
pouco sensíveis a distintas especificações. À medida que importantes contro-
les foram sendo adicionados, o efeito da desigualdade de oportunidade sobre
o gap de desempenho entre os dois tipos de escola recebe pouca influência, si-
nalizando certa robustez das estimativas. No modelo full, a relação estimada
sugere que o aumento na desigualdade de oportunidade pode ampliar o gap
de Leitura entre escolas privadas e públicas em até 3%. Esses resultados são
semelhantes em relação ao aprendizado em Matemática e Ciências.

Além disso, seguindo Marrero e Rodríguez (2013), apresenta-se uma aná-
lise adicional de sensibilidade das estimativas para mostrar o quão robustos
são os resultados quando potenciais outliers, identificados na Figura 1 no caso
do aprendizado em Leitura, são excluídos da amostra. Utilizando o modelo
completamente especificado (full - Modelo 4 da Tabela 7), novas estimativas
são realizadas, excluindo da amostra um estado de cada vez: Amapá e Rondô-
nia, em 2012, e Goiás, em 2009. Já na avaliação de Matemática, o estado da
Paraíba, em 2006, também é excluído e no aprendizado de Ciências, desses
quatro estados citados anteriormente, apenas a exclusão do estado de Goiás
não foi realizada.

A Tabela 8, a seguir, mostra a sensibilidade do coeficiente β da equação
(8) quando distintas observações são excluídas da amostra. O primeiro pai-
nel da tabela corresponde ao efeito estimado em Leitura, no segundo painel
em Matemática e o terceiro em Ciências. Apenas o coeficiente de interesse
é reportado, em que cada coluna representa a exclusão de um só estado em
destaque.

Os resultados sugerem que, mesmo após a exclusão dos potenciais estados
outliers, o coeficiente associado à desigualdade de oportunidade permanece
semelhante às estimativas no modelo full, tanto em termos de magnitude do
coeficiente quanto em relação a sua significância. Apenas a exclusão do es-
tado de Rondônia, em 2012, tende a modificar a importância estatística do
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Tabela 7: Estimação por efeitos fixos da relação entre o Gap do desempenho em Leitura e a desigualdade de
oportunidade - Brasil - 2006 a 2015

Variável dependente: [Gap do desempenho] {1} {2} {3} {4 – full}

[A]
IOPi,t 0,025

(0,007)

∗ 0,025
(0,005)

∗∗ 0,028
(0,009)

∗ 0,031
(0,012)

+

R2 0,415 0,415 0,517 0,560

[B]
IOPi,t 0,026

(0,006)

∗ 0,027
(0,005)

∗∗ 0,028
(0,008)

∗ 0,029
(0,010)

∗

R2 0,459 0,475 0,551 0,572

[C]
IOPi,t 0,020

(0,005)

∗ 0,021
(0,003)

∗∗ 0,023
(0,006)

∗ 0,021
(0,007)

∗

R2 0,459 0,464 0,562 0,583

GapIOPi,t Sim Sim Sim
IOPi,t−1 Sim Sim
GapIOPi,t−1 Sim Sim
Gapi,t−1 Sim Sim
Gap Tamanho da Turmai,t Sim
Gap Distorção Idade Sériei,t Sim
Gap Taxa de Reprovaçãoi,t Sim
Efeito Fixo de Estado Sim Sim Sim Sim
Efeito Fixo de Tempo Sim Sim Sim Sim

Observações 107 107 80 80
Fonte: Elaboração própria com base nos dados PISA 2006, 2009, 2012 e 2015. Erros-padrão robustos clusterizados por região em
parênteses. +p < 0,1, ∗p < 0,05, ∗∗p < 0,01, ∗∗∗p < 0,001.
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Tabela 8: Análise de sensibilidade do coeficiente da desigualdade de oportunidade ao excluir estados da
amostra - Brasil - 2006 a 2015

Variável dependente: Full Paraíba (2006) Goiás (2009) Rondônia (2012) Amapá (2012)
gap do desempenho

[A]

IOPi,t 0,031
(0,012)

+ - 0,025
(0,006)

∗ 0,028
(0,013)

+ 0,031
(0,012)

+

R2 0,560 - 0,581 0,566 0,512
Obs. 80 - 79 79 79

[B]

IOPi,t 0,029
(0,010)

∗ 0,029
(0,010)

∗ 0,022
(0,003)

∗∗ 0,026
(0,012)

+ 0,028
(0,010)

∗

R2 0,572 0,603 0,584 0,573 0,498
Obs. 80 79 79 79 79

[C]

IOPi,t 0,021
(0,007)

∗ 0,022
(0,007)

∗ - 0,019
(0,010)

0,024
(0,007)

∗∗

R2 0,583 0,610 - 0,595 0,511
Obs. 80 79 - 79 79

Fonte: Elaboração própria com base nos dados PISA 2006, 2009, 2012 e 2015. Erros-padrão robustos clusterizados por região
em parênteses. +p < 0,1, ∗p < 0,05, ∗∗p < 0,01, ∗∗∗p < 0,001.
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efeito da desigualdade de oportunidade sobre o gap de desempenho em Ci-
ências. Portanto, qualquer erro de mensuração associado ao cálculo do gap
de desempenho e a desigualdade de oportunidade nesses estados parece não
influenciar as estimativas da relação entre essas duas dimensões.

A relação positiva entre as duas medidas confirma a hipótese de que a de-
sigualdade de oportunidade deve ser combatida, pois ela é uma desigualdade
injusta do ponto de vista da justiça social. Esse resultado, de certa forma intui-
tivo, era esperado, pois o gap de desempenho entre escolas privadas e públicas
também é considerado uma medida negativa, uma vez que ela tende a fortale-
cer as desigualdades econômicas, tornando as desigualdades sociais mais per-
sistentes no tempo. O resultado encontrado pode, em alguma medida, estar
associado ao papel das circunstâncias relacionadas ao background e recursos
familiares, que são fatores correlacionados às duas medidas. Por um lado, a
distribuição dos estudantes entre escolas privadas e públicas e muito das de-
sigualdades iniciais no desempenho dos estudantes dependem das diferenças
nos recursos e background familiar (ferreira; gignoux, 2014). Por outro lado,
a escolaridade e ocupação dos pais também são responsáveis por grande parte
da desigualdade de oportunidade educacional (ferreira; gignoux, 2014). As-
sim, os resultados encontrados, neste estudo, confirmam a hipótese de que a
desigualdade de oportunidades possui um efeito negativo do ponto de vista
social, uma vez que ela promove o aumento das diferenças entre estudantes
de escolas privadas e públicas.

5 Conclusões

Ter melhores oportunidades possibilita que determinada parcela da sociedade
tenha vantagens comparativas em relação a outros no ponto de partida, em-
bora os diferenciais de resultados não sejam completamente explicados por
essas oportunidades. O esforço e/ou a sorte deveriam ser os principais fatores
a explicar as desigualdades nos resultados individuais. Se uma pessoa pos-
sui mais oportunidades educacionais do que outra, em fases iniciais da vida e
exercendo omesmo nível de esforço, então essa desigualdade de oportunidade
poderia refletir sobre a construção de suas habilidades e, consequentemente,
sobre os ganhos econômicos em outra fase da vida, persistindo a desigualdade.

Nesse sentido, a desigualdade de oportunidade em educação recebe aten-
ção de pesquisadores diversos que buscaram mensurar essa medida de desi-
gualdade em pontuações de testes. Com efeito, este estudo teve como objetivo
principal analisar tendências da desigualdade de oportunidade em desempe-
nho dos estudantes em testes no Brasil e sua a relação com os diferenciais de
desempenho educacional entre os dois tipos de escola.

Utilizando dados do PISA, conclui-se que a desigualdade de oportunidade
no Brasil tem se reduzido nos últimos anos, embora evidências sugiram que a
desigualdade de oportunidade tende a ser maior em escolas privadas. Isto é,
a variação nos resultados educacionais dos estudantes em escolas privadas é
explicada em maior proporção pelas características predeterminadas dos es-
tudantes do que em escolas públicas. Além disso, por meio de uma estratégia
de efeitos fixos de estados, encontram-se evidências segundo as quais a desi-
gualdade de oportunidade possui uma associação positiva e significativa com
gap de desempenho educacional dos estados brasileiros, mesmo após análises
de sensibilidade a especificação do modelo e presença de potenciais outliers.
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Esses achados, contudo, devem ser interpretados com cautela, uma vez que
medida de desigualdade de oportunidade mensurada no estudo desconsidera
a influência de outras circunstâncias omitidas pela ausência de dados (raça,
por exemplo), sendo essa uma questão a ser explorada em estudos futuros.

Ante as perspectivas de ampliação dos gastos educacionais estabelecidos
no Plano Nacional da Educação, os resultados aqui mostrados caminham no
sentido de que, para reduzir as disparidades entre escolas privadas e públi-
cas, outros fatores podem ser levados em consideração. Assim, uma política
planejada a reduzir as diferenças nos desempenhos dos estudantes de escolas
privadas e públicas deve também considerar a desigualdade de oportunidade
após o acesso, isto é, que o desempenho dos estudantes dependa cada vez
menos das variáveis que estão fora da responsabilidade dos estudantes, como
o efeito do background familiar. Filhos de pais com níveis mais elevados de
background familiar, geralmente frequentam escolas privadas, acessando es-
colas com melhor estrutura física e/ou profissionais no ensino básico. Além
disso, os estudantes de escolas privadas possuemmaior acesso ao reforço esco-
lar fora da escola ou maior uma maior atenção dos pais no ambiente familiar.
Do ponto de vista público, as escolas públicas em tempo integral pode ser
uma alternativa viável aos estudantes de escolas públicas, pois ela pode exer-
cer esse papel ao ajudar a equilibrar as diferenças de oportunidades e o efeito
do background familiar sobre o desempenho educacional.
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