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o modelo de Krugmon explica a crise cambial brasileira em 
Janeiro de 1999?' 

Adriano Campos Menezes'^e Tito Belchior S. Moreira* 

Resumo: Krugman (1979) desenvolveu um modelo canónico de crises 
cambiais e ataques especulativos que deu origem aos chamados "mo­
delos de 1''' geração". Nesse contexto, esse trabalho tem por objetivo a 
análise do modelo de Krugman (1979) para o Brasil, no período de ja­
neiro de 1995 à dezembro de 1998. Para isso, utilizamos o teste de cau­
salidade de Granger (1969) que testa a precedência temporal entre re­
servas inteinacionais e crédito interno. Os resultados revelam o caso de 
independênc ia , t endo em vista que não ocor reu causal idade 
unidirecional, tampouco bidirecional ou simultaneidade. Portanto, con­
cluímos pela insustentabilidade da proposição de Krugman (1979). 

Palavras-chave: Causalidade de Granger; ataque especulativo; crise 
cambial. 

Abstract: Krugman (1979) developed a canonical model of currency 
crises and speculative attack. Later, it was called " models of 1st 
generation ". In this context, this paper analyzes the model of Krugman 
(1979) to Brazil, in the period of January of 1995 to December of 1998. 
We used the test of Granger Causality to test the temporary pi'ecedence 
between international reserves and domestic credit. The results r-eveal 
the case of independence causality, since it didn't happen unidirectional 
causality, bi-directional causality or simultaneity causality. Therefore, the 
proposition of Kiugman (1979) is untenable. 

Key words: Granger causality; speculative attack; currency crises. 
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1 Introdução 

U m m a r c o n a l i t e ra tu ra e c o n ô m i c a a r e spe i to dos a t a q u e s 
espectalativos teve início com K m g m a n (1979). O autor desenvolveu 
u m mode lo clássico. Se o governo, para financiar o déficit em suas 
contas, emite mais m o e d a do q u e o setor privado está disposto a sus­
tentar, isto implica, sob u m regime d e câmbio fixo, u m declínio gradual 
das reservas internacionais. Este fato, implica o a b a n d o n o por par te d o 
Banco Central do regime de câmbio fixo, culminando com a desvalori­
zação da m o e d a nacional e a acei tação da flexibilidade d o regime cam­
bial. 

Destarte, as proposições d e Krugman (1979) implicam u m a rela­
ção de causalidade entre as reservas internacionais e o crédito interno. 
O g o v e m o somente poder ia financiar o seu déficit, na med ida e m q u e 
p r o m o v e s s e u m a e x p a n s ã o m o n e t á r i a , q u e n ã o o c o r r e r i a s e m 
a lavancagem do crédito interno e sem u m gradual declínio das reser­
vas internacionais. 

Objetiva-se, nesse trabalho, testar o mode lo de Kmgman (1979) 
pa ra o Brasil, no per íodo de janeiro d e 1995 a dezembro d e 1998. Para 
isso, utilizamos o teste de causal idade de Granger (1969) que testa a 
p recedênc ia temporal entre reservas internacionais e crédito interno. 
Na seção 2 faremos u m a breve discussão sobre crises cambiais e na 
próxima descrevemos o mode lo d e Kmgman (1979). Na seção 4, ana­
lisamos os resultados. A táltima par te conclui as questões levantadas 
nesse trabalho. 

2 Crises cambiais 

U m m a r c o p a r a a l i t e r a t u r a e c o n ô m i c a s o b r e a t a q u e s 
especulativos e crises cambiais tem início com o trabalho de Krugman 
(1979). Segundo sua concei tuação , u m a crise pad rão ocorre da se­
guinte maneira: admita u m país q u e ado te um regime de câmbio fixo, 
assumindo que a fixação dá-se med ian te a intervenção da au tor idade 
m o n e t á r i a no m e r c a d o cambia l . Nessas condições , se o gove rno , 
concomi tan temente , c o m vistas a financiar o déficit d e suas contas, 
emite mais m o e d a d o que o setor privado está disposto a sustentar, os 
investidores, dada u m a taxa de câmbio fixa, t rocarão a m o e d a nacional 
e m excesso em suas carteiras por m o e d a estrangeira. A essa pa r idade 
cambial, as reservas intemacionais d o govemo gradualmente declinam. 



Como resultado, ocorre o a taque especulativo que torna o govemo inca­
paz de defender-se, forçando-o a abandonar o regime de câmbio fixo. 

O ataque especulativo contra as reservas do govemo pode ser visto 
como u m processo em que os investidores alteram a composição de suas 
carteiras, reduzindo a proporção de ativos domésticos e aumentando a 
proporção de ativos em moeda estrangeira. Esta alteração na composi­
ção é então justificada como u m a forma de defesa pelos investidores, quan­
do o govemo mostra-se incapaz de defender a taxa de câmbio, levando ã 
depreciação do preço da moeda nacional. A principal conclusão é que, 
se os investidores corretamente antecipam os eventos, as crises são u m 
resultado natural da maximização do comportamento dos investidores. 

Neste primeiro trabalho, o próprio KiTigman admitiu duas limitações 
que envolviam suas análises. A primeira refere-se ao seu modelo como 
u m ato de simplificação macroeconômica . A segunda, assume que o 
modelo não revelava todos os possíveis meios de intervenção d o gover­
no, já destacando a importância da incorporação de outras políticas para 
estabilização do mercado de câmbio, tais como as operações no mercado 
aberto ou mesmo a intervenção no mercado de futuros. O banco central 
possui u m a postura passiva d ian te da possibilidade d e u m a t a q u e 
especulativo. 

Knjgman (1979) explicou a lógica do ataque especulativo, mas não 
derivou uma equação de probabilidade de ocoiTência de crises cambiais 
e ataques especulativos. Esses objetivos foram atingidos posteriormente 
com o trabalho de Flood e Garber (1984). Os autores transformaram o 
modelo anterior em linear e estocástico. Nesses modelos, a expansão cons­
tante do crédito doméstico líquido, derivado de um desequililDtio fiscal e 
financiado pela autoridade monetária, leva a um declínio das reservas. 
Essa famrlia de modelos é conhecida - na literatura de crises cambiais -
como modelos de primeira geração. Essas crises, segundo essa corrente, 
provêm de inconsistências nos fundamentos, que, de forma geral, têm ori­
gem nos desajustes entre as políticas monetária, fiscal e a cambial. 

No entanto, como observou Schwartsman (1999), apesar' de estes 
modelos serem uma descrição acurada de crises, o "modelo canónico 
não parecia, contudo, capaz de explicar a oconência da crise do Sistema 
Monetário Europeu em 1992, em particular a espetacular quebra da libra 
face ao a taque desferido por George Soros. Nesses países, os ataques 
especulativos não d e c o n e r a m de problemas nos fundamentos. 

Por esta razão, para solucionar uma visível contradição da formu­
lação básica acerca dos pressupostos teóricos na literatura d e a taques 
especulativos, surgiram os chamados modelos de segunda geração. Como 



destacaram Schwartsman (1999) e Miranda (1999), a reconciliação entre 
os fatos e a teoria foi restabelecida através d o t rabalho de Obstfeld 
(1994), q u e desenvolveu u m modelo d e equilíbrio miáltiplo. Esta mo­
delagem indica q u e a autor idade monetár ia é colocada diante de duas 
opções contraditórias: i) caso a prioridade seja a defesa da estabilidade 
incorporada na taxa de câmbio fixa, o Banco Central p o d e expandir a 
dívida externa, e m antecipação à exaustão das reservas intemacionais, 
evi tando a crise anunciada através das especulações n o m e r c a d o de 
ativos; ii) caso o custo de defesa (recessão) da taxa de câmbio seja 
maior q u e o ganho da estabilidade (reputação) , a opção do governo 
será o a b a n d o n o da fixação cambial. Cabe des tacar que o enfoque nos 
mode los desenvolvidos a partir desta análise explicam que as crises 
n ã o p r o c e d e m d e problemas nos fundamentos econômicos, mas sim 
de u m a profecia auto-realizável. "A diferença fiandamental consiste na 
expectativa q u e os agentes privados têm d e q u e a política econômica 
ado tada pelo governo é exógena (fundamentos) ou endógena (equilí­
brio mtíltiplo) à ocorrência de a taques especulativos" (Miranda, 1999, 
p . 26). 

Nas d é c a d a s 80 e 90, vários países e m desenvolvimento - especi­
a lmente aqueles que se recupera ram da crise da dívida nos anos 80, 
ent re eles, México, Argentina e Brasil - passaram por experiências de 
estabilização ancorados ao câmbio. N o Brasil, e m relação aos efeitos 
do programa de estabilização que teve início em 1994, e sua flexibilização 
ocorr ida e m Jane i ro de 1999, Mollo e Silva (1999) analisaram e discu­
tiram e m torno dos efeitos monetár ios sobre a economia . Elas concluí­
ram quan to à manu t enção da âncora cambial: se, por u m lado, mos­
trou-se eficiente para solucionar o vilão da inflação; por outro, mos­
trou-se suficientemente capaz de aumen ta r o custo social, deteriorar a 
si tuação financeira e imobüizar o pode r monetá r io do Estado. Em con­
formidade c o m essas afirmativas, mas aproximando-se d o deba te dos 
mode lo s d e primeira e segunda ge ração d e a t aques especulativos, 
Miranda (1999) e Schwartsman (1999) c h e g a m a u m a conclusão: a 
recente crise cambial brasileira deve-se a u m a mistura entre os desajustes 
nos "fundamentos" macroeconômicos , baseados n o modelo original 
de Kmgman , e a a tuação de algum mecan i smo d e "contágio", c o m o 
afirma Obstfeld (1994). J á para H e r m a n n (1999), a expficação tanto 
para a crise brasileira de 1997 quanto para a d e 1998 p o d e ser definida 
c o m o desprovida d e expectativas racionais sobre os "fiandamentos", 
mas a d e q u a d a m e n t e descritas como "crises de contágio". 



Assim, t endo em vista os objetivos propostos por este t íabalho 
quanto ao en tendimento da crise cambial brasileira, definidos anterior­
mente , na próxima seção desenvolve-se o mode lo d e Krugman, b e m 
como suas conclusões face às ocorrências de a taques especulativos, na 
m e d i d a e m q u e p e r s i s t e m d e s a j u s t e s n o s f u n d a m e n t o s 
macroeconômicos . 

3 Modelo de crise do balanço de pagamento de Krugman (1979) 

Originalmente, admiti-se u m a p e q u e n a economia na qual os resi­
dentes de u m país c o n s o m e m apenas u m b e m comercializavel. A ofer­
ta interna deste b e m é exógena, sendo o seu preço internacional fixo e 
igual a um. O nível de p reço interno é igual a taxa de câmbio nominal , 
dada a condição da par idade do poder de compra (PPP). Os agentes 
de têm três categorias de ativos: moeda nacional, e títulos domésticos e 
externos, que são perfeitos substitutos. Não há bancos privados. O esto­
que d e m o e d a é de te rminado pela soma do total de crédito domést ico 
emitido pelo b a n c o central com as reservas internacionais, e m valores 
correntes da m o e d a nacional, na qual é mantida pelo Banco Central. 
Finalmente, os agentes t êm informações perfeitas sobre o m e r c a d o . O 
modelo é definido através d o ajuste das seguintes equações : 

m,-p,=^y-ai¡ (\),a>0 1.1 

m, =JD,+{1-J)R, 0<y<l 1.2 

D,=[i t^>0 1-3 

p,=e, 1.4 

i,=i +e, ^-^ 

Todas as variáveis são mensuradas e m logaritmos, exceto as taxas 
de juros. Assim, temos que : 

m , = Estoque nominal de m o e d a 

Z), = Crédito domést ico 

R, = Reservas internacionais e m valor domést ico cor ren te 

e, = Taxa de câmbio à vista 

p, = Nível de preços 

y - Produto (variável exógena) 



;•* = Taxa de juros internacional (constante) 

/, = Taxa de juros interna 

Primeiramente, verifica-se que na eqitação 1.1a demanda por mo­
eda é íunção positiva da renda e negativa da taxa de juros doméstica. A 
equação 1.2 é uma aproximação log-linear da identidade, que define o 
estoque de moeda como a soma das reservas e do crédito doméstico, o 
qual cresce a uma taxa [i (equação 1.3). Em seguida, as equações 1.4 e 
1.5 definem, respectivamente, a paridade do poder de compra e a pa­
ridade descoberta. 

Ajustando 8 = <\)y-ai* e combinando as equações 1.1, 1.4 e 1.5, 
tem-se que, 

m, -e, = 5 - a e , 1-6 

Tendo em vista que a taxa de câmbio nominal é fixa, tem-se que 

e,=e e e,=Çí , logo, simplifica-se a última equação. 
rrij-ê, = ô 1.6' 

Desta forma, mostra-se que o banco central acomoda as variações 
na demanda por moeda doméstica através da venda ou compra de 
reservas internacionais para o público. Sendo assim, utilizando as equa­
ções 1.2 e 1.6', tem-se a seguinte relação, 

R,= ' Y>0 1.7 

E, usando a equação 1.3, tem-se: 

e Y 
Por último, a equação 1.8 indica que, se o crédito doméstico ex­

pandir excessivamente, as reservas cairiam proporcionalmente à taxa 
de expansão do crédito. Por esta razão, um estoque limitado de reser­
vas internacionais será exaurido em um determinado período de tem­
po, obedecidas estas condições. 



4 Resultados 

A metodologia relativa aos resultados apresentados nessa seção, 
sobre testes de causal idade entre crédi to doméstico e reservas interna­
cionais, é ap resen tada e m Carneiro (1997), Charemza e D e a d m a n 
(1997), Divino (1998) e Granger (1969). 

4.1 Modelagem das variáveis 

Neste estudo são analisadas as variáveis Reservas Internacionais e 
o Crédito Interno Líquido, utilizando-se informações mensais pa ra o 
per íodo de janeiro d e 1995 a dezembro de 1998. Estas séries foram 
dispostas em u m a função d o tipo log-linear. Quan to à origem, as Reser­
vas Internacionais foram obtidas med ian te consulta a boletins d o Ban­
co Central (BACEN). Os valores desta série estavam disponibilizados 
e m US$ milhões, agregando o concei to d e liquidez do BACEN. Posteri­
o rmente , estes dados são convert idos pa ra Reais, multiplicando-se pela 
Taxa d e Câmbio(venda) d e R$AJS$, t a m b é m obtida via Boletins d o 
BACEN. O Crédito Interno Líquido t a m b é m tem como fonte primária o 
BACEN, med ido em R$ milhões, apesar de ter sido cole tado junto a o 
Fundo Monetário Internacional, International Financial Statistics(1999). 

Para facilitar o en tendimento , ado tamos as siglas RES e CRE, q u e 
significam, respect ivamente. Reservas Internacionais e o Crédito Inter­
n o Líquido. 

4.2 Testando a hipótese de raiz unitária 

Inicialmente, testou-se a o r d e m d e integração das variáveis. C o m o 
o t e r m o aleatório segue u m ARMA (p,q), utilizou-se o teste Dicfeey-Fuííer 
a u m e n t a d o {augmented Dickey-Fuller - ADF), feito com 13 defasagens, 
d e aco rdo com a sugestão de Doornik e Hendry (1994), para d a d o s 
mensais . O teste foi efetuado para cada variável, sendo a pe rmanênc i a 
d o i n t e r c e p t o ( cons tan te ) e a t e n d ê n c i a (tend) c o n d i c i o n a d o s à 
significância, ou não , destes c o m p o n e n t e s determinísticos. Q u a n t o à 
e sco lha d o n ú m e r o d e de fasagens p a r a o teste ADF, seguiu-se a 
metodologia de Doornik e Hendry (1994). O teste equivale ao de Dickey-
FuOer (1979) simples - a defasagem d o ADF iguala-se a zero. 

Os resultados dos testes de raiz unitária são apresentados na tabela 
1, discriminando as variáveis, e respect ivamente, os valores calculados 



para o teste ADF, b e m c o m o as defasagens consideradas relevantes. 
Neste trabalho, utilizou-se, tanto para o teste d e raiz unitária c o m o para 
as análise de cointegração, as estatísticas de Mackinnon (1991). Como 
destaca Alencar (1998), "a van tagem da utilização destas estatísticas é 
que elas apresentam u m resultado específico para o nt imero de variá­
veis q u e estão sendo utilizadas na equação de cointegração, além de 
mostrar os valores críticos para qualquer t amanho de amostra, assim 
como u m valor específico q u a n d o da inclusão, ou não , da constante e 
da tendência". 

Tabela 1: Testes de raiz unitária 

Variável ADF Comp. DetP^ Resultado 
In(RES) -2,383 4 tend'^', constante 1(1) 

In(CRE) -0,9902 0 tend, constante 1(1) 

Dln(RES) -4,877 * * 4 tend, constante 1(0) 

Dln(CRE) -9,998 * * 0 tend, constante 1(0) 
Obs, : * - significa q u e o teste regei ta a h ipó tese nula d e raíz unitária a o d e significância d e 5%, e ** 
d e 1%. 
1) Lag é a de fasagem cons ide rada n o ADF; 
2) C o m p . Det- - c o m p o n e n t e determinís t ico utilizado n o teste; 
3) t end . - t endenc ia ; 
D significa variável e m diferença e IN, logar i tmo n e p e r i a n o . 

Assim, a observação dos resultados expostos na tabela 1, sufici­
en temente , demons t ram que as variáveis em nivel são todas 1(1), ou 
seja, n ã o rejeitam a hipótese de raiz unitária. Como a maioria das séries 
econômicas , os testes d e raiz unitária mostram que primeira diferença 
dessas variáveis são 1(0), isto é, são estacionárias. N ã o há registro d e 
quebras estruturais n o per íodo es tudado - o teste Chow n ã o indica 
m u d a n ç a na constância dos parâmetros estimados. 

4.3 Estimando a equação de longo prazo 

Neste caso, u m a vez q u e as variáveis n ã o são estacionárias em 
nível, foi estimada u m a regressão de cointegração ou e q u a ç ã o de lon­
go prazo, e q u a ç ã o 1, para saber se há u m relacionamento de equilíbrio 
entre estas variáveis n ã o estacionárias, no longo prazo. Os resultados 
s ã o a p r e s e n t a d o s n a t a b e l a 2, c o n j u n t a m e n t e c o m o t e s t e d e 
cointegração d e Engle e Granger (1987). Neste estudo, opta-se por este 



método , t endo e m vista que, para o teste de causal idade proposto, 
busca-se somen te a existência de u m único vetor de cointegração. Em 
análises de coin tegração de sistemas, Madala e Kim (2000) e Alencar 
(1998) sugerem a metodologia de Johansen (1988), a qual permite tes­
tar e esdmar múltiplos vetores de cointegração, u m a alternativa além 
do âmbito des te t rabalho. No entanto. Carneiro (1997) afirma que tan­
to o m é t o d o d e cointegração por Engle e Granger (1987) como o mais 
recente propos to por Johansen (1988) são válidos para esta etapa. 

LN(RES,)=AOLN(CRE ,)+|i , (1) 

Tabela 2: Esdmação d e In(RES) por MQO 
Período amostrai: 1995 (1) - 1998 (12) 

VARIÁVEL COEFICIENTE S.E.<^) -^2) 
ln(CRE)t 0 ,86668 0 , 0 0 2 2 0 1 1 393 ,753 0 ,0021997 

R2= 0 ,999 S = 0 ,192 D W = 1,60 RSS= 1,734 

A D F LAG COMPONENTE DETERMINÍSTICO 
MCE - 3 , 6 0 7 * 3 constante 
MCE - 2 , 7 3 1 4 tend, constante 

Obs.: ** Significativo a o nível d e 1%; * Significativo a o nível d e 5%. 
1) desvio p a d r ã o ; 
2) estatística t -s tudent; 
3) desvio p a d r ã o h e t e r o c e d á s t i c o consc iente 

Apesar d e as informações estatísticas das variáveis estarem restri­
tas a u m p e q u e n o per íodo amostrai, as est ímadvas da tabela 2 permi­
tem inferir q u e esta e q u a ç ã o possui um coeficiente consistente e alta­
m e n t e eficiente, o que , de acordo com os comentá r ios de Perman 
(1991), é e spe rado q u a n d o existe cointegração. O mode lo apresenta 
u m alto coeficiente d e de terminação (R^), b e m c o m o u m b o m desem­
p e n h o c o m re lação à performance da estatística t-Student, indicando 
u m a probabi l idade pra t icamente nula de rejeitar a hipótese de que 
variável exógena t enha baixa significância. Com relação aos erros re­
sultantes da es t imação pelo mé todo dos Mínimos Quadrados Ordinári­
os (MQO), a c o m p a r a ç ã o entre o desvio p a d r ã o (S.E.) e o desvio pa­
d r ã o h e t e r o s c e d á s t i c o cons i s t en t e (HSCE) n ã o m o s t r a g r a n d e s 
distorções, o q u e refuta a possível hipótese d e q u e os erros do modelo 
são heterocedást icos . 

O teste d e Engle e Granger (1987) pa ra o mecan i smo de correção 
de erros (MCE) foi realizado pr imeiramente par t indo de u m teste ADF 
mais geral. N o entanto , a tendência foi excluída por apresentar baixa 



significância, e, em seguida, refazendo-se novamen te o teste ADF, e, 
desta vez, os valores calculados excederam os valores tabelados para o 
teste, caso e m que a hipótese nula de que existe raiz unitária é rejeitada. 
Portanto, considerou-se que o MCE possui u m comportamento estacioná­
rio. 

Entretanto, por ser o objetivo deste trabalho aplicar u m teste d e cau­
salidade, deve-se estimar uma segunda equação, para entender u m possí­
vel equililDrio inverso entre as variáveis crédito e reservas. A razão disso 
encontra-se em limitações existentes na metodologia de Engle e Granger 
(1987). Para um b o m entendimento, considere a seguinte explicação. 
Seguindo o exemplo Ender (1995), para duas variáveis, o teste de Engle e 
Granger pode ser efetuado por duas direções: 

y , = Y i o + Y i i A - , + ^ i i , 

^, = Y 2 o + Y 2 r y , + 1 ^ 2 , 

Segundo Alencar (1998), "a teoria assintótica garante que, à medida 
que a amostra cresce ao infinito, o teste feito com {i^i,} equivale ao feito 
com {M-2/ }. Entretanto, não costumamos trabalhar com amostras tão gran­
des. Sendo assim, é possível que rejeitemos a hipótese de não cointegração 
e m u m dos testes e não no outro. Resultado bastante indesejado". Por esta 
razão, preferiu-se neste trabalho estimar uma outra equação para verifi­
car se, de alguma forma, existe o caso acima mencionado, já que esse 
estudo não trabalha com grandes amostras. Os resultados são apresenta­
dos na tabela 3. 

Tabela 3: Estimação de In (CRE) por MQO 
Período amostrai: 1995 (D - 1998 (12) 

Variável Coefidente S.E. T HSCE 
ln(RES)t 1,1535 0,0029295 393,753 0,002877 
R2= 0,999 S= 0,222 DW= 0,223 RSS= 2,308 

ADF Lag Componente Deternninístico 
MCE -3,607 * 3 constante 
MCE -2,732 4 tend, constante 

** Significado a o nível d e 1%; * Significado a o nivel d e 5%. 

Como foi possível visualizar, o coeficiente estimado pe rmanece con­
sistente, enquanto o restante das estimativas não apresenta grandes varía-
ções no que diz respeito ao compor tamento da primeira equação . A in­
versão das variáveis, apesar da existência de u m curto pei íodo amostrai, 
n ã o trotixe alterações no compor tamento do MCE, mantendo-se as mes-



mas observações que foram enunciadas para o primeiro. Excetua-se 
apenas u m comentário relacionado à estatística de Durbin-Watson (DW), 
para testar se os e n o s d o modelo são autocon-elacionados. Na primeira 
es t imação , pe lo D W n ã o é possível n ã o rejeitar a inexistência d e 
autocoiTclação, seja ela positiva ou negativa. De outra fotma, a segunda esti­
mativa, ao que pa rece , possui g randes evidências d e u m a posiriva 
autocoirelação dos resíduos, tendo em vista que os valores calculados situam-
se abaixo da zona de indecisão para o refeiido teste. 

4.4 Estimando a dinâmica de curto prazo 

Após todos os testes empregados anteriormente, os resultados empíricos 
provam a existência de cointegração entte variáveis do modelo, embora os 
dados refiram-se a um pequeno peiíodo amostrai. Sendo assim, seguem-se às 
análises do comportamento das vaiiáveis, no sentido da causalidade de Granger, 
no cuito prazo. 

Com estas perspectivas, estimou-se, primeiramente, a equação 2, a qual 
conjuntamente fixa os conceitos de cointegração, adicionando ao teste de 
causalidade o mecanismo de correção de enos (MCE)'. 

Equação (2): 

D l n ( R E S ) = a o - E a i D l n ( R E S ) , _ , - l -a2Dln(RES)t_2 + a 3 D I n ( R E S ) t _ 3 

- F a 4 D l n ( R E S ) , _ 4 + a 5 D l n ( R E S ) , „ 5 + a ( , D ( C R E ) , _ | + a 7 D ( C R E ) ( ^ 2 

- i - a 8 D ( C R E ) , _ 3 - l - a 9 D ( C R E ) , _ 4 + a , o D ( C R E ) , _ 5 - i - a , i D ( C R E ) t _6 

+ a , 2 M C E , _ , + e , 

Em síntese, conforme o que foi comentado anteriormente, as variáveis 
não são estacionárias em nível, necessitando de diferenciação de primeira 
ordem. Quanto à escolha do ntimero de defasagens, tem-se que: para a variá­
vel aédito, considerou-se relevante a inclusão de 6 defasagens; e para as reser­
vas, 5 defasagens, de acordo com os aitéiios já definidos no capítiio anterior. 
Assim, os dados referentes à primeira etapa do teste de causalidade encon­
tram-se stmarizados na tabela 4. 

A observação dos resultados, ao contráiio das relações obtidas com as 
variáveis em níveis, não indica um alto coeficiente de detemninação, e anali-
sando-se o teste F, constata-se que o conjunto dos coeficientes da regressão 

' C o m o obseiva Alencar (1998), "a e laboração d e u m modelo nas diferenças dessas variáveis que omitisse 
o MCE seria inapropriada e incorreria n u m e n o de m á especificação". 



não podem ser considerados diferentes de zero^. No que diz respeito aos testes 
de diagnóstico, a regressão não apresentou uma boa distribuição normal dos 
reáduos, nem foi capaz de rejeitar a hipótese de uma forma iundonal mal 
especificada, conforme demonstraram o Reset test (Regression Speápcation Test) 
e o Noimality test, ambos indicados na tabela 4. Todavia, quanto à constância 
da variância e aos erros de autocorrelação, os testes Autoregressiue Conditional 
Heteroscedastiáty (ARCH) e AR 1-4, indicaram, respectivamente, a presença 
de resíduos homocedásticos e não correlacionados. 

Tabela 4: Estimação de Dln(RES) por MQO 
Período amostrai: 1995 (D -1998 (12) 

VARIÁVEL COEFICIENTE S.E. T HSCE 

Constante 0,0130 0,022 0,597 0,024 

Dln(RES) t-1 0,4134 0,155 2,670 0,159 

Dln(RES) t-2 0,0952 0,173 0,551 0,386 

Dln(RES) t-3 0,0709 0,181 0,391 0,165 

Dln(RES) t-4 0,2324 0,246 0,945 0,379 

Dln(RES) t-5 -0,3124 0,241 -1,294 0,394 

Dln(CRE)t- l 0,0821 0,344 0,239 0,222 

Dln(CRE) t-2 0,1499 0,353 0,424 0,439 

Dln(CRE) t-3 0,0854 0,352 0,242 0,420 

Dln(CRE) t-4 -0,0617 0,353 -0,175 0,318 

Dln(CRE) t-5 0,0503 0,333 0,151 0,276 

Dln(CRE)t-6 0,0954 0,288 0,331 0,245 

MCE t-1 -0,2734 0,138 -1,987 0,230 

R'= 0,397 F(12,28)= 1,538 [0,1689] S=0,076 DW= 1,96 RSS= 0,160 

TESTE DE CAUSALIDADE DE GRANGER 
F ( 6 , 2 8 ) = 0 , 0 8 3 0 3 4 [ 0 , 9 9 7 5 ] 

TESTES DE DIAGNÓSTICO 
AR 1-4 F(4,24)= 0,529 [0,715] 
ARCH 4 F0= 0,049 [0,995] 
Normality Ctii'^2 (2)= 29,428 [0,000] ** 
Xi'^2 F0= 0,077 [1,000] 
RESET F( )= 8,056 [0,008] ** 

' Significativo a o nível d e 1%; * Significativo a o nível d e 5%. 

^Para todos os testes estatísticos, de diagnóstico, e t a m b é m os testes d e causalidade d e Granger, conside­

rou-se estatisticamete válidos os resultados sujeitos a intervalo mínimo d e 95% d e confiança (nível d e 5% 

d e significância - *), 



Embora sejam importantes estas considerações, cabe considerar es­
pecificamente o resultado da significância do conjunto de coeficientes de­
fasados e da significância do coeficiente do termo MCE. Neste intuito, no 
sentido da causalidade de Granger para a respecriva modelagem, com 
uma probabilidade de 99%^, o conjunto de coeficientes defasados para a 
variável explicativa Dln(CIlE) não pode ser considerado significativamen­
te diferente de zero. Além disso, fez-se também u m teste de significância 
para o MCE"", obtendo-se o seguinte resultado estatístico: F(l ,28) = 3,9489 
[0,0568], ou seja, com uma probabilidade 6%, o valor defasado do coefici­
ente do lesíduo não pode ser considerado significante. Desta forma, con­
clui-se pela rejeição da hipótese nula de que Dln(CRE) Granger-causa 
Dln(RES). 

Para tomar o teste de causalidade completo, estímou-se ainda a equa­
ção 3, que mostra uma modelagem inversa à anterior Da mesma manei­
ra como foi observado na primeira estimação, os resultados não revela­
ram-se satisfatórios (uer Tabela 5). Nestas condições, o modelo apresentou 
u m baixo coeficiente de determinação, culminando com u m teste F acu­
s a n d o q u e o con jun to dos coef ic ientes n ã o são es ta t i s t i camente 
significantes^. Quanto aos testes de diagnóstico, os resultados não apre­
sentaram uma boa distribuição normal dos resíduos. Desta vez, ao invés 
d e u m a forma funcional mal especificada, a regressão apresenta erros 
de autocorre lação, c o m o indica o teste AR 1 -4. 

Dln(CRE) = ao-l-aiDln(CRE),_| +a,Dln(CRE)t_2 -l-a2Dln(CRE),_3 

-t-a3Dln(CRE),_4 -ha4Dln(CRE),_5 -Fa5Dln(CRE),_6 +agD(RES)t_i 

-t-a7D(RES),_2 -EagD(RES),_3 +a9D (RES ) ,_4-FaioD (RES) ,_5 

- l - a , 2 M C E , _ , + e| 

(3) 
O teste d e causafidade t ambém n ã o apresenta novidades . O teste 

F para significância d o conjunto dos coeficientes defasados da variável 
Dln(RES), ao nível d e 5% d e significância, mostrou-se, estatisticamente 

^ Os valores en t r e [ ] ind icam a p robab i l i dade d o valor F sob a h ipó tese nula p a r a u rna distr ibuição 
F; d e a c o r d o c o m os graus d e l ibe rdade indicados . Neste t raba lho , os testes es tão dispostos segun­
d o a n o t a ç ã o d o PcGive. 
" S e g u n d o Gal rão (1999), "a in tu ição é d e q u e se as d u a s variáveis forem co in teg radas , e n t ã o pa r t e 
d a m u d a n ç a c o r r e n t e e m X p o d e ser o resul tado d e m o v i m e n t o s corre t ivos e m Y p a r a q u e se 
atinja n o v a m e n t e o equil ibrio d e longo prazo c o m a variável X. D e s d e q u e X e Y p o s s u a m u m 
t e n d ê n c i a e m c o m u m , a causa l idade d e v e r á existir pe lo m e n o s e m u m d i reção" . 
5 [F„J (12 ,28)= 2,12] r ep resen ta o va lor t abe l ado pa ra u m intervalo d e 9 5 % d e conf iança. 



irrelevante. Nos demais, o exame da significância individual, tanto d o 
MCE c o m o o conjunto dos coeficientes defasados pa ra a variável 
Dln(CRE), foi incapaz de rejeitar, estatisticamente, a hipótese nula, para 
a qual a variável explicativa n ã o é diferente d e zero. Logo, toma-se a 
decisão de rejeitar a hipótese de que Dln(CRE) Granger-causa Dln(RES). 

Tabela 5: Estimação de Dln(CRE) por MQO 
Período amostrai: 1995 (D - 1998 (12) 

Variável Coeficiente S.E. T HSCE 

Constante 0,0201 0,012 1,677 0,016 

Dln(CRE) t-1 -0,4925 0,191 -2,582 0,412 

Dln(CRE) t-2 -0,2157 0,196 -1,100 0,479 

Dln(CRE) t-3 0,0891 0,020 0,456 0,369 

Dln(CRE) t-4 0,0694 0,196 0,354 0,439 

Dln(CRE) t-5 0,1167 0,185 0,632 0,353 

Dln(CRE) t-6 0,0738 0,160 0,462 0,451 

Dln(RES) t-1 0,0425 0,086 0,495 0,117 

Dln(RES) t-2 -0,1326 0,096 -1,385 0,193 

Dln(RES) t-3 -0,0999 0,100 -0,994 0,194 

Dln(RES) t-4 -0,0207 0,136 -0,152 0,183 

Dln(RES) t-5 0,1737 0,134 1,298 0,202 

MCE t-1 0,0124 0,066 0,188 0,132 

R^= 0,362 F(12,28)= 1,322 [0,261] S= 0,042 DW= 2,14 RSS= 0,049 

Teste de Causalidade de Gk-anger 
F(5,28) = 1,3474 [0,2738] 

Testes de Diagnóstico 
AR 1- 4 F(4,24)= 4,128 [0,011] * 
ARCH4F()= 1,312 [0,299] 
Normality Chi^2 (2)= 8,415 [0,015] * 
Xi^2 F()= 2,087 [0,300] 
RESET F()= 3,467 [0,073] 

** Significativo a o nível d e 1%; * Significativo a o nível d e 5%. 



4.5 Dinâmica - sem inclusão do MCE 

No entanto, não obstante a execução dos procedimentos referentes a 
sistemas cointegrados, neste estudo, tendo em vista a análise de u m curto 
período amostial, resolveu-se efetuar novamente o teste de causalidade de 
Granger, desta vez, sem a inclusão do vetor de cointegração. Como na última 
seção, a metodologia do teste permanece a mesma, sendo realizada em duas 
etapas. Assim, na primeira estimação, comparando-a com a equação 2, a 
disposição continua inalterada, faz-se apenas a exclusão MCE. Os resultados 
são apresentados na tabela 6, abaixo. 

Tabela 6: Estimação de Dln(RES) por MQO 
Período amostrai: 1995 (8) - 1998 (12) 

VARIÁVEL COEFICIENTE S.E. T H S C E 

Constante 0 , 0 0 1 3 0 ,022 0 ,060 0 , 0 2 4 

Dln(RES) t-1 0 , 3 3 5 8 0 ,157 2 ,136 0 , 1 5 5 

Dln(RES) t-2 - 0 , 0 3 5 8 0 ,167 -0 ,214 0 , 1 9 5 

Dln(RES) t-3 - 0 , 0 6 2 9 0 ,176 -0 ,356 0 , 2 2 1 

Dln(RES) t-4 0 , 1 9 7 2 0 ,257 0 ,766 0 , 4 1 8 

Dln(RES) t-5 - 0 , 4 1 8 7 0 ,236 -2 ,067 0 , 4 7 9 

Dln(CRE)t-l 0 , 3 3 4 9 0 ,335 0 ,999 0 , 2 8 8 

Dln(CRE) t-2 0 , 2 4 0 6 0 ,368 0 ,654 0 , 4 3 0 

Dln(CRE) t-3 0 , 0 9 2 1 0 ,370 0 ,249 0 , 4 8 5 

Dln(CRE) t-4 - 0 , 1 0 5 9 0 ,370 -0 ,286 0 , 3 5 5 

Dln(CRE) t-B 0 , 0 8 5 2 0 ,349 0 ,244 0 , 3 4 5 

Dln(CRE) t-6 0 , 1 1 7 4 0 ,302 0 ,388 0 , 2 5 9 

R'= 0 , 3 1 2 3 0 1 F ( l l , 2 9 ) = 1 ,1972 [ 0 , 3 3 1 8 ] S= 0 ,0179 DW= 2 ,11 RSS= 0 , 1 8 3 

TESTE DE CAUSALIDADE DE GRANGER 

F(6,29) = 0,25462 [0,9534] 

TESTES DE DIAGNÓSTICO 
AR 1 -4 F(4 ,25)= 0 ,408 [ 0 , 8 0 1 ] 
ARCH 4 F(4 ,21)= 0 ,043 [ 0 , 9 9 6 ] 
Normality Chi'^2(2)= 2 8 , 2 7 1 [ 0 , 0 0 0 ] ** 
Xi'^2 F(22 ,6)= 0 ,093 [ 1 , 0 0 0 ] 
RESET F ( l , 2 8 ) = 0 ,069 [ 0 , 7 9 5 ] 

** significativo ao nível de 1%; *significativo ao nível de5%. 



Neste primeiro exame, identificou-se pequenas mudanças, mas que, 
sobretudo, não são suficientes para influenciar a decisão ou a direção do 
teste de causalidade. Destaca-se, ainda, que, em relação aos testes estatís­
ticos e de diagnóstico, não ocorreram alterações significativas. Compara­
tivamente com os resultados da tabela 4, tem-se u m a melhor performance 
do conjunto dos testes de diagnóstico, quando estes apenas acusam desvi­
os de normal idade n a distribuição dos resíduos, ao nível d e 1% de 
significância para u m valor tabelado de 22,1643 (observe o Normality tes­
te). No mais, a incidência de u m baixo coeficiente de determinação foi 
confirmada pelos testes t e F, que indicam estimadores com baixa eficiên­
cia, conseqüentemente, insignificantes. O teste de causalidade de Granger, 
como já foi destacado no início, foi efetuado tanto para o conjunto dos 
coeficientes defasados da variável Dln(CRE) como da Dln(RES), de acor­
do com os testes F efetuados em separado. Entretanto, nenhum deles foi 
capaz de provar alguma relação de precedência temporal entre as variá­
veis. Ou seja, rejeita-se uma possível inferência de que Dln(CRE) causa, 
no sentido de Granger, Dln(FlES). 

Na outra etapa, a inversão do modelo também não trouxe nenhuma 
indicação que desse subsídios para um posicionamento contrário. Anta­
gónicamente, mas congruente com as demais estimações, o teste revelou-
se inconclusivo para indicar uma possível relação de precedência tempo­
ral, no sentido de Granger, entre as variáveis do modelo estimado (ver 
Tabela 7). Da mesma forma como nos outros modelos, os testes F e t, para 
avaliar o grau de significância conjunta e individual, respectivamente, de 
cada variável, não demonstraram ser eficientes. Quanto aos testes de di­
agnóstico, repete-se a mesma observação do modelo anterior, n o que diz 
respeito à distribuição normal dos resíduos. Entretanto, tem-se, desta vez, 
problemas com resíduos autocorrelacionados. As conclusões relaciona­
das ao teste de causalidade de Granger para a estimação em específico, 
não diferem da anterior, sendo insignificantes os resultados para o conjun­
to dos coeficientes defasados da variável Dln(RES). 

Após a realização d e sucessivas estimações, como foi definido na 
metodologia, as observações explicitadas permitem o enquadramento em 
u m dos casos sugeridos por Granger. Considerando que não houve diver­
gência nos resultados apresentados com ou sem a inclusão do MCE, con­
clui-se por classificar os resultados em u m caso de independência, tendo 
em vista que não ocorreu causalidade unidirecional, tampouco bidirecional 
ou simultaneidade. Nesta situação, o conjunto de coeficientes defasados 
de Dln(RES) e Dln(CRE), em ambas as regressões, com ou sem análise d e 
cointegração, n ã o é estatisticamente significante. 



Tabela 7: Estimação de Dln(CRE) por MQO 
Período amostrai: 1995 (8) - 1998 (12) 

Variável Coeficiente S.E. T HSCE 

Constante 0,0195 0,011 1,712 0,011 

Dln{CRE) t-1 -0,4792 0,174 -2,751 0,356 

Dln(CRE) t-2 -0,2109 0,191 -1,104 0,459 

Dln(CRE) t-3 0,0894 0,192 0,465 0,348 

Dln(CRE) t-4 0,0671 0,192 0,349 0,434 

Dln{CRE) t-5 0,1185 0,181 0,654 0,344 

Dln(CRE) t-6 0,0749 0,157 0,477 0,449 

Dln(RES) t-1 0,0384 0,082 0,470 0,086 

Dln(RES) t-2 -0,1395 0,087 -1,603 0,120 

Dln(RES) t-3 -0,1069 0,092 -1,166 0,170 

Dln(RES) t-4 -0,0225 0,134 -0,168 0,156 

Dln(RES) t-5 0,1646 0,123 1,343 0,194 

R^= 0,361 F(l l ,29) = 1,488 [0,1891] S= 0,041 DW = 2,14 RSS= 0,0493 

Teste de Causalidade de Granger 

F(5,29) = 1,6947 [0,1891] 

Testes de Diagnóstico 
AR 1 -4 F(4,25)= 3,845 [0,014] * 
ARCH 4 F(4,21)= 1,429 [0,259] 
Normality Chi^2(2)= 8,736 [0,012] * 
Xi^2 F(22,6)= 3,966 [0,047] * 
RESET F(l,28)= 2,828 [0,104] 
' Significativo a o nível d e 1%; * Significativo a o nível d e 5% 

5 Conclusão 

Os testes demonstraram que o modelo de crise de balanço de paga­
men to e d e ataque especulativo de Krugman (1979) não explica a ciise 
cambial brasileira deflagrada em janeiro de 1999. 



A contribuição deste trabalho consiste em rejeitar a hipótese de crise 
nos fundamentos como causa do a taque ao Real em janeiro de 1999. Nada 
indica que uma expansão do crédito doméstico tenha precedido tempo­
ralmente, ou causado, no sentido de Granger, o declínio das reservas in­
temacionais, no peiiodo de janeiro de 1995 a dezembro de 1998. 

Os resultados sugerem outras explicações para o episódio. A literatu­
ra enfatiza que o caso brasileiro parece mais condizente com os "modelos 
de l"" geração", os quais explicam a crise cambial como decorrente de 
causas adversas em detrimento das decisões internas de política econômi­
ca (fundamentos). Para estes modelos, determinados ataques especulativos 
e crises cambiais podem ser explicados por profecias auto-realizáveis. Quan­
do os agentes econômicos antecipam que o custo para a manutenção do 
regime cambial fixo é maior que o seu benefício, e o policymaker t ambém 
p e r c e b e q u e o custo de u m a defesa da pa r idade cambial ( a taque 
especulativo) é maior que o custo para abandonar o regime cambial, e 
dado que o mercado sabe dessas informações, então a profecia da mu­
dança do regime cambial realiza-se. 

Aliado a esse pensamento, no caso brasileiro, a literatura enfatiza 
que a crise cambial em estudo deve-se a problemas de credibilidade das 
políticas econômicas adotadas durante o Plano Real. A idéia é que a polí­
tica não era crível, pois os custos para sua manutenção foram muito ele­
vados, com altas taxas de desemprego e um forte crescimento da dívida 
ptiblica. Para u m melhor entendimento ver Drazen e Masson (1994), 
Giambiagi e Moreira (1999), Arbex e Fontes (1999). 
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