
Resumo
No presente artigo, foram testadas teorias para 
descrever o comportamento do consumo agregado 
brasileiro, considerando duas bases dados: uma 
anual, para o período de 1947 a 2012; e outra 
trimestral, abrangendo os anos de 1991 a 2014. 
A abordagem metodológica consistiu em utilizar 
a estatística BDS para validar a adequabilidade 
de modelos teóricos e empíricos às séries de tem-
po. Verifi cou-se que a versão passeio-aleatório 
da Hipótese da Renda Permanente não encontra 
suporte nos dados, em função de uma elevada 
sensibilidade do consumo à renda corrente. Ca-
racterística que é apenas parcialmente explicada 
pelas restrições de acesso ao crédito. Em seguida, 
testou-se uma versão da função consumo com ex-
cesso de sensibilidade por meio do modelo de cor-
reção do erro. Após considerar a possibilidade de 
quebras estruturais múltiplas nesta última formu-
lação, não foi possível rejeitar a hipótese nula de 
resíduos IID. Conclui-se, portanto, que o consumo 
no Brasil é bem descrito como sendo sensível aos 
desvios previstos da renda corrente, abrindo espa-
ço para políticas anticíclicas que visem a suavizar 
as fl utuações da atividade econômica no país.
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Abstract
In this paper, theories to describe aggregate 
consumption in Brazil are tested. Two 
datasets were utilized, one comprising yearly 
observations from 1947 to 2012, and another 
comprising quarterly observations, from the 
fi rst quarter of 1991 to the second quarter of 
2014. Our methodological approach was based 
on the use of BDS statistics to determine which 
theoretical and/or empirical model properly fi ts 
the features of time series. According to our 
results, the random-walk Permanent Income 
Hypothesis was not supported by the data, 
due to excess of sensitivity which can, to some 
extent, be explained by credit constraints. In this 
sense, a standard version of the consumption 
function with excess of sensitivity was estimated 
by assuming the error correction model. Once 
we accounted for (possible) multiple structural 
breaks in the latter consumption function, we 
cannot reject the null of IID residuals. Hence, 
we conclude that consumption in Brazil is better 
modeled as being sensitive to current income 
variations, which opens room for effective 
stabilization policies in the country.
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1 Introdução

As teorias que procuram explicar o comportamento do consumo agregado 
ainda são objeto de amplo debate acadêmico. Tal fato é refl exo da impor-
tância desta variável para a composição do dispêndio total nas economias, 
para questões relacionadas ao crescimento econômico em longo prazo e 
aos ciclos de negócios. No Brasil, por exemplo, o consumo tem historica-
mente respondido por cerca de 65% do produto interno bruto (PIB), tendo 
crescido a uma taxa média de 2,5% ao ano desde a implantação do Plano 
Real,1 em 1994.

Ao longo dos últimos anos, duas correntes teóricas têm recebido bastan-
te atenção no que concerne à explicação do comportamento do consumo: 
a que defende que (ou procura explicar por que) os agentes econômicos 
consomem uma fração constante da renda corrente;2 e aquela que afi rma 
que os agentes consomem uma fração constante de sua renda permanente 
(a Hipótese da Renda Permanente, HRP).

Os desenvolvimentos iniciais da HRP são devidos a Friedman (1957). Con-
tudo, foi com a publicação do trabalho de Hall (1978) que os estudos sobre a 
alocação intertemporal do consumo tomaram um novo rumo. Este autor ar-
gumentou que, sob certas condições, a hipótese de Friedman seria averiguada 
se a série de consumo se comportasse como um passeio aleatório, resultado 
que fi cou conhecido na literatura como versão estocástica da HRP.

Todavia, mesmo Hall não apresentou evidências claras de que a série 
temporal do consumo dos Estados Unidos da América (EUA) seguisse tal 
processo. Posteriormente, Flavin (1981) e Hayashi (1982), entre outros, re-
jeitaram a HRP em sua versão estocástica naquele país, em favor de um 
excesso de sensibilidade do consumo à renda corrente.

De fato, estimativas de Campbell e Mankiw (1990) mostraram que cer-
ca de 50% da renda agregada nos EUA pertence a indivíduos cujo con-
sumo segue as variações previstas da renda corrente, resultado que tem 
sido largamente atribuído às restrições à liquidez. No Brasil, tal proporção 
tende a ser ainda maior. Reis et al. (1998), por exemplo, ao estudar séries 

1 Consumo fi nal, variação real. Dados do Instituto Brasileiro de Geografi a e Estatística 
(IBGE, 2006). Séries disponíveis em http://www.ipeadata.gov.br/.
2 Veja-se Thomas (1989) para uma revisão histórica das primeiras formulações das funções 
consumo e dos métodos de estimação. Ademais, Attanasio e Weber (2010) fazem uma ampla 
revisão bibliográfi ca do estado da arte das teorias do consumo intertemporal, dos modelos 
econométricos e das evidências empíricas disponíveis para os países desenvolvidos.
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agregadas do consumo entre 1947 e 1994, verifi caram que grande parcela 
da renda (entre 70 e 90%) pertence a consumidores restritos no sentido de 
Campbell e Mankiw. Como alternativa às restrições à liquidez, os autores 
encontram evidências de que os consumidores brasileiros realizam pou-
pança precaucional. Seus resultados mostram que períodos mais instáveis 
podem elevar a taxa de crescimento do consumo em até 1,6% a.a.

Gomes (2004), objetivando estudar a HRP entre 1947 e 1999, contra as 
hipóteses de formação de hábitos e de restrições à liquidez, encontrou evi-
dências de um componente cíclico no consumo, que foi estimado como um 
processo estocástico com raiz unitária e ciclos do tipo ARMA (1, 1), contra-
riando a hipótese de Hall (1978). Em seguida, o autor concluiu que esse com-
ponente cíclico se deve à alta sensibilidade do consumo à renda corrente, 
estimando a fração da renda dos consumidores restritos em cerca de 85%.

Por sua vez, Gomes (2010) avaliou o comportamento do consumo agre-
gado entre 1947 e 2005 sob a ótica de três teorias distintas, a saber: a hipó-
tese do comportamento otimizador; a hipótese de consumidores restritos 
aos moldes de Campbell e Mankiw (1990); e, a hipótese de miopia de 
Shea (1995), que argumenta que se os consumidores enfrentam restrição 
ao crédito e não são míopes, eles deveriam responder assimetricamente 
aos períodos de crescimento e de queda da renda. As estimações do autor 
não deram suporte às hipóteses de otimização e de miopia, porém a sensi-
bilidade do consumo à renda corrente foi alta, o que pode estar associado 
às restrições à liquidez.

Em Gomes e Paz (2004), analisou-se a HRP para um painel de países da 
América Latina entre 1951 e 2000, com a metodologia de Campbell e Man-
kiw (1990). A fração da renda dos consumidores restrita a consumir a ren-
da corrente no Brasil foi cerca de 60%, inferior à obtida pela maioria dos 
países da região. Por fi m, Gomes e Paz (2010) analisaram, adicionalmente, 
a hipótese de miopia (Shea, 1995) para Brasil, Colômbia, Peru e Venezuela 
entre 1951 e 2000. No caso brasileiro, os autores encontram alguma evi-
dência de restrições à liquidez, que foi enfraquecida, entretanto, pela não 
signifi cância de alguns parâmetros do modelo econométrico utilizado.

Portanto, o resultado de maior destaque na literatura consultada para 
o caso brasileiro é a rejeição da hipótese de Hall (1978), dada a signifi -
cativa parcela dos consumidores que segue a regra de bolso de consu-
mir uma fração da renda corrente (conforme formulação de Campbell e 
Mankin, 1990). Este é o ponto de partida para a principal contribuição da 
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presente pesquisa, qual seja: argumenta-se que é falho assumir a adequa-
bilidade da função consumo com excesso de sensibilidade diretamente 
da rejeição da HRP de Friedman/Hall. A primeira teoria também precisa 
ser avaliada.

Nesse sentido, o principal objetivo deste artigo é testar, rigorosamente, 
qual hipótese é mais adequada para a explicação do consumo agregado no 
Brasil. Em outras palavras, objetiva-se verifi car qual formulação, a HRP ou 
a formulação em que o consumo responde às mudanças previstas na renda 
corrente, é capaz de capturar todo o padrão de dependência temporal do 
agregado em tela. Para alcançar esse objetivo, faz-se um extensivo exercí-
cio econométrico inédito na literatura, com o uso do teste BDS, desenvol-
vido por Brock et al. (1996).

O teste BDS avalia a hipótese nula de que uma série temporal é gerada 
por um processo independente e identicamente distribuído (IID), contra as 
alternativas de dependência linear e/ou não linear. A lógica de sua utiliza-
ção no presente contexto é a seguinte: se a série de consumo é gerada pelo 
processo descrito na HRP, então os resíduos de sua primeira diferença de-
veriam ser IID. Caso contrário, rejeita-se a formulação de Hall (1978). De 
maneira análoga, se a função com excesso de sensibilidade consegue ex-
plicar o comportamento do consumo agregado, então os resíduos oriundos 
dessa especifi cação deveriam ser IID. Assume-se o modelo de correção do 
erro (MCE, de Engle e Granger, 1987) como formulação para a função con-
sumo que exibe alta dependência das variações previstas da renda. Ao pas-
so que o MCE permite a modelagem de hábitos, ciclos e correção do erro 
na dinâmica do consumo, estende-se, assim, a análise de Gomes (2004).

Como segunda contribuição, testa-se especifi camente se os desvios do 
comportamento otimizador, como previsto pela teoria de Hall (1978), po-
dem ser explicados pelas restrições de crédito enfrentadas pelos consu-
midores, seguindo a abordagem proposta por Ludvigson (1999). Em caso 
afi rmativo, é possível indicar em que medida as políticas que facilitam o 
acesso aos mercados fi nanceiros e creditícios podem aproximar os consu-
midores de suas trajetórias ótimas, o que produz aumento de bem-estar.

O restante deste artigo é divido como a seguir. Na segunda seção, são 
revisadas a hipótese da renda permanente em sua versão estocástica e a 
formulação da função consumo dada pelo mecanismo de correção do erro. 
Na terceira seção, é explicado o teste BDS, sua aplicação como forma de 
avaliar a adequação dos modelos teóricos e discorre-se também sobre os 
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dados e procedimentos utilizados. Na quarta seção, são reportados os re-
sultados. Por fi m, na quinta seção, são apresentadas as conclusões.

2 Modelos teóricos e empíricos

2.1 Consumo ao longo do ciclo de vida: a hipótese de Hall 

A versão estocástica da hipótese da renda permanente de Hall (1978) tornou-
-se uma das abordagens mais utilizadas na literatura que estuda o compor-
tamento do consumo agregado e um ponto de partida para diversas discus-
sões teóricas e empíricas. Assim, expõe-se a seguir uma forma simplifi cada 
desse modelo queconduz aos resultados de interesse. Supõe-se um agente 
representativo que maximize sua utilidade ao longo do ciclo de vida, sujei-
to a uma restrição orçamentária intertemporal. Considera-se, ainda, que a 
função de utilidade assuma uma forma funcional quadrática. Tem-se, assim, 
o seguinte problema de otimização dinâmica condicionada (Romer, 2001),

Em que         representa a esperança matemática de uma variável condicio-
nada a toda informação disponível no período t, com t = 1, ..., T; U é o 
nível de utilidade do consumo; Ct e Yt são o consumo e a renda corrente, 
respectivamente; a e     são parâmetros positivos; e A0 é o estoque inicial de 
riqueza. Nota-se que, por simplicidade de exposição, desconsideram-se as 
taxas de juros e de desconto intertemporal do consumo, hipótese relatada à 
frente. Em adição, a equação (2) diz que o somatório do consumo deve ser 
menor ou igual ao estoque inicial de riqueza (A0 ) mais a renda corrente e fu-
tura, de maneira que o indivíduo não possua dívidas ao fi m do ciclo de vida.
As condições de primeira ordem são facilmente obtidas, e com a obediên-
cia à (2) em sua igualdade, pode-se mostrar que:
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Em que εt denota um termo ruído branco. A equação (3) é a conclusão 
central de Friedman (1957). Ela mostra que o consumo corrente de um 
indivíduo, C1, é uma média da expectativa de sua renda corrente e futura, 
adicionada de algum estoque inicial de riqueza, ou seja, a teoria da renda 
permanente. Por sua vez, a equação (4) é a principal contribuição teórica 
fornecida por Hall (1978), em que a série do consumo, ao longo da trajetó-
ria ótima, deveria se comportar como um passeio aleatório.3

No contexto de políticas macroeconômicas, a verifi cação HRP reforçaria 
a visão de que somente movimentos imprevistos nas políticas fi scais ou 
monetárias afetariam consumo e renda agregados. Adicionalmente, mes-
mo as políticas não antecipadas teriam seu efeito reduzido, pois o con-
sumo corrente responderia pouco aos movimentos transitórios da renda, 
diminuindo a relevância dos efeitos multiplicadores.

Entretanto, como relatado na introdução, as evidências empíricas não 
têm sido favoráveis à verifi cação da HRP, o que levou ao desenvolvimento 
de vários estudos que indagam as razões do distanciamento da série de tem-
po de sua trajetória teoricamente ótima. Uma resposta para isso se deve às 
restrições à liquidez (Hall; Mishkin, 1982; Campbell; Mankiw, 1990).

Nesse sentido, Campbell e Mankiw (1990) propuseram o método a se-
guir para estimar a fração da renda dos consumidores que não seguem a 
HRP de Friedman/Hall (equações 5 e 6, abaixo). Tal especifi cação decorre 
diretamente da suposição de que existam dois grupos de consumidores na 
economia, um que se comporta como previsto pela teoria de Hall (1978) e 
outro que consome uma fração fi xa da renda corrente (λ).

          , ou

A equação (6) pode ser utilizada para a estimação de λ, a fração da renda 
dos agentes que não seguem a HRP. No Brasil, seu valor tem sido estimado 
em 85% ou mais (ver Reis et al., 1998; Gomes, 2004; 2010). Neste artigo, 
a Hipótese da Renda Permanente, equação (4), é testada utilizando-se a 
metodologia descrita na próxima seção. Para fi ns comparativos, são pro-
duzidas estimativas para a equação (6) segundo o método proposto por 

3 Incluir um termo drift, ou considerar que o logaritmo do consumo em (4) não altera a ideia 
central de Hall (1978).

(5)

(6)

(1 )t t tC Y      

.t t tC Y v   
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Campbell e Mankiw (1990), que utiliza os mínimos quadrados ordinários 
de dois estágios.

Apesar da estimação de valores altos para λ ter sido amplamente asso-
ciada à presença de restrições à liquidez,4 há uma escassez na literatura 
econômica brasileira de estudos que avaliem especifi camente essa hipóte-
se. O presente artigo pretende cobrir tal lacuna, empregando a abordagem 
de Ludvigson (1999). Este autor desenvolve um modelo com agentes racio-
nais e forward looking, em que os limites de crédito ao consumidor (ou seja, 
a restrição à liquidez) variam com o tempo, estando associados à evolução 
da renda corrente. Argumenta-se que o acesso ao crédito está atrelado à ca-
pacidade de pagamento dos tomadores de empréstimos. Contudo, como 
há problemas de informação assimétrica, é comum que os emprestadores 
considerem a renda corrente como uma boa aproximação da saúde e da 
riqueza fi nanceira dos consumidores.

Nesse contexto, o modelo de Ludvigson (1999) produz uma causação di-
reta do crescimento previsto do crédito sobre a taxa de crescimento do con-
sumo, do crescimento previsto da renda sobre o crescimento do crédito e 
do crescimento previsto da renda sobre a taxa de crescimento do consumo, 
conforme ilustrado em (6). Para verifi car essas propriedades teóricas nas sé-
ries de tempo observadas, o autor desenvolve a seguinte equação de teste:

em que, na equação (7) são adicionadas a taxa de juros real, rt; a variação 
do volume de crédito ao consumidor, ∆Dt; e, um termo de erro aleatório, 
ε. O sinal esperado dos parâmetros λ, θ e α é positivo. Como anteriormen-
te, λ representa a fração da renda dos consumidores que seguem a renda 
corrente; a não rejeição de θ = 0 fornece evidências adicionais contra a 
hipótese da renda permanente; e, a signifi cância estatística de α atesta para 
a presença de restrições à liquidez impostas pelas limitações de acesso ao 
crédito. A estimação de (7) é realizada com o método de mínimos quadra-
dos de dois estágios.

Após os testes descritos terem sido realizados, é pertinente verifi car se a 
função consumo com excesso de sensibilidade à renda corrente é adequa-

4 Browning e Crossley (2001) listam outras possíveis razões para um λ estatisticamente sig-
nifi cativo, como a poupança pelo motivo precaução (Nagatani, 1972), a regra psicológica de 
Keynes (1936) e custos de autocontrole (Shefrin; Thaler, 1988; Thaler, 1990).

(7),t t t t tC Y r D           
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da aos dados, capturando toda a dependência temporal do agregado em 
questão. A intuição dessa função é fornecida a seguir, na próxima subseção.

2.2 Alta sensibilidade do consumo à renda corrente: o modelo de 
correção do erro

Segundo Thomas (1989), funções na forma Ct = f (Yt ) têm longa tradi-
ção na literatura econômica. Desde 1937, diversos autores vêm utilizan-
do especifi cações dessa natureza para descrever as propriedades bási-
cas das séries de tempo do consumo. Conforme descrito por Davidson 
et al. (1978), as principais características a serem capturadas pelos mode-
los são: a) o consumo responde às mudanças previstas na renda corrente 
disponível; e b) existe uma diferença entre as propensões marginais a 
consumir (PMgC) em curto e em longo prazo, com a última sendo subs-
tancialmente maior.

 Davidson et al. (1978) apresentaram, ainda, evidências empíricas e teó-
ricas de que modelos de correção do erro (MCE) seriam capazes de re-
produzir os fatos “a” e “b”. Mais tarde, a econometria dos modelos MCE 
foi aprofundada por Engle e Granger (1987), em uma obra seminal sobre 
cointegração. Basicamente, supõe-se que os agentes queiram manter uma 
relação razoavelmente estável entre a renda corrente e o consumo em lon-
go prazo. Entretanto, a possibilidade de ocorrência de desvios nesse plane-
jamento, por qualquer razão que seja, cria a necessidade de ajustamentos 
periódicos por parte dos consumidores. Matematicamente, o modelo esti-
mado neste artigo apresenta a seguinte forma:

A equação (8) se refere à clássica função consumo, Ct = f (Yt), com a > 
0 e 0 < b ≤ 1. Se as séries temporais da renda, Y, e do consumo, C, são 
cointegradas, então (8) é a relação de equilíbrio de longo prazo planeja-
da pelos consumidores. Com intuito de testar a hipótese de cointegração, 
utiliza-se o método proposto por Engle e Granger (1987), o qual verifi ca a 
estacionariedade dos resíduos de (8), i.e., et. Em seguida, na equação (9), 

t t tC a bY e  

0 1 2 1 3 1 1 .t t t t t tC Y Y C e u               

(8)

(9)
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também conhecida como mecanismo de correção do erro, são representa-
das as respostas do consumo aos desvios de curto prazo na renda corrente 
e defasada, ∆Yt , e ∆Yt – 1, às variações defasadas do consumo, ∆Ct – 1, e aos 
desvios em torno da relação de longo prazo, et – 1, corrigidos pelo coefi cien-
te de ajustamento, γ.

As equações (8) e (9) encontram suporte empírico (Davidson et al., 1978) 
e têm forte apelo intuitivo. Nota-se, por exemplo, que as PMgC em longo e 
curto prazo são distintas, denotadas, nesta ordem, pelos parâmetros b e β1. 
Ademais, é esperado que o parâmetro b seja estimado próximo da unida-
de. Tal fenômeno pode ser explicado pelas restrições à liquidez impostas 
pelo mercado de crédito, que forçam os indivíduos a consumir a totalidade 
da renda, haja vista a impossibilidade de suavizar o consumo (Hayashi, 
1982; Deaton, 1989; Ludvigson, 1999, entre outros); como também pela 
maior preferência por ativos de baixa liquidez para formar poupança, im-
plicando que “consumption tracks income” (Shefrin; Thaler, 1988, p. 629); 
ou mesmo pela regra psicológica de Keynes (1936). Os termos ∆Yt – 1 e 
∆Ct – 1 introduzem maior riqueza dinâmica ao modelo estimado, possibili-
tando persistência temporal e formação de hábitos (como em Fuhrer, 2000; 
ou Weber, 2002).5 Por fi m, os desvios defasados ao longo da trajetória de 
equilíbrio do consumo, et-1, são corrigidos período a período com a velo-
cidade do ajuste medida por γ.

A questão central a ser investigada neste artigo é, portanto: qual mo-
delo entre aqueles apresentados nas equações (4), (8) e (9) consegue res-
ponder por todo o padrão de dependência temporal na série do consumo 
agregado? A resposta a este tipo de indagação fornece subsídios essenciais 
à formulação de políticas, seja de caráter de curto prazo, relacionadas à 
mitigação dos ciclos econômicos, seja de caráter de longo prazo, ao pro-
porcionar melhor entendimento da função consumo e, assim, da poupança 
na economia brasileira. Detalhes adicionais acerca da estimação do MCE, 

5 Conforme Gomes (2004) explica, modelos teóricos com formação de hábitos fo-
ram estimulados pela persistência existente nas séries de consumo. Assim, uma vez 
que elas se distanciam da tendência de longo prazo, para cima ou para baixo, tendem a 
permanecer nesse estado por algum tempo, exibindo uma inércia associada com a 
formação de hábitos de consumo. A modifi cação da utilidade na equação (1) para a 
forma        , em que h é o parâmetro que representa a inten-
sidade da formação de hábito, conduz a uma equação de teste similar a (9), com a exceção 
de que nela força-se o parâmetro γ  a zero. Isto é, (9) pode ser entendida como um processo 
temporal mais amplo, em que os agentes corrigem não somente os desvios do consumo de 
sua tendência, mas também os desvios ao longo da relação de longo prazo entre consumo e 
renda corrente.

2
1 1( , ) / 2[ ( )]t t t tU C C a C C hC     
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inclusive quanto à possibilidade de quebras estruturais, são fornecidos na 
seção de resultados.

3 Método e base de dados

3.1 O teste BDS e sua aplicação às teorias do consumo agregado 

O teste BDS, desenvolvido por Brock et al. (1996), mede o grau de depen-
dência temporal em uma série. Sua hipótese nula de que os dados são um 
processo IID pode ser testada contra uma variedade de hipóteses alterna-
tivas, como a existência de dependência linear ou não linear. Dessa forma, 
o teste BDS vem sendo largamente aplicado ao teste de especifi cações eco-
nométricas. Algumas aplicações relacionadas ao presente artigo são devi-
das à Barnett e Serletis (2000), Chen e Yeh (2002) e Rahman e Saadi (2008), 
que verifi cam a hipótese de mercados efi cientes de Fama (1970).

A estrutura do teste BDS se dá como a seguir. Escolhe-se uma distância 
máxima de comparação de pontos, ∈, e defi ne-se p1(∈) como a probabi-
lidade da distância entre quaisquer pares de pontos ser menor ou igual a 
∈. Constroem-se, agora, conjuntos consecutivos de pares de observações, 
isto é, dados os pontos εs e εt de uma série temporal, faz-se o seguinte: 
         , em que m é o com-
primento do conjunto, também conhecido como dimensão de imersão.

Denota-se, então, a probabilidade conjunta de todos os pares de pontos 
pertencentes ao conjunto anterior satisfazerem a condição de ∈ por pm(∈). 
Sob a suposição IID, essa probabilidade será simplesmente o produto das 
probabilidades individuais de cada par, ou seja,

No caso de dados amostrais, pm(∈) e p1(∈) devem ser estimadas e, por isso, 
a equação (10) não é verifi cada exatamente, mas sim com algum erro. 
Quanto maior este erro, menor a probabilidade de que ele tenha sido gera-
do aleatoriamente. Assim, a estatística BDS fornece uma base formal para 
o julgamento do tamanho desse erro.

Para estimar a probabilidade em uma dimensão em particular, coletam-
-se todos os possíveis grupos de uma dada duração (intervalo de tempo 

 1 1 2 2 1 1[ , ],[ , ],[ , ], ,[ , ]              s t s t s t s m t m

1( ) ( ).m
mp p   (10)
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entre pontos) e observam-se quantos deles obedeceram à condição ∈. 
A razão desses conjuntos pelo total de conjuntos possíveis de serem for-
mados fornece a estimativa da probabilidade. Assim, com n pontos amos-
trais, a formulação matemática dessa probabilidade é:

em que I∈ é uma função indicador que assume o valor 1 se o módulo da 
distância entre dois pontos for menor ou igual a ∈ e zero, caso contrário. 
A estatística pm,n é conhecida como integral de correlação.6

Desse modo, o teste de independência é construído da seguinte maneira:

em que, sob a suposição de independência, Brock et al. (1996) mostraram 
que                         segue uma distribuição aproximadamente nor-
mal, com média zero e variância 1 (em que σm,n representa o desvio pa-
drão amostral da estatística de teste, bm,n ). Assim, o p-valor da hipótese 
nula pode ser calculado a partir das informações da distribuição normal 
padronizada. Entretanto, neste artigo também são analisados os p-valores 
gerados por simulações bootstrap, em função da curta duração das séries. 
A fórmula para o cálculo de σ 2

m,n pode ser consultada no artigo de Brock 
et al. (1996, p. 205).

A estatística ilustrada pela equação (12) é utilizada para verifi car a ade-
quação dos modelos teóricos. A hipótese da renda permanente em sua 
versão estocástica implica que o consumo segue um processo passeio 
aleatório, sendo o teste BDS aplicado às primeiras diferenças das séries 
consideradas para o consumo. Ressalta-se que, como previsto pela HRP, 
o consumo segue um processo tal como (Ct – Ct – 1) = εt . Assim, caso haja 
evidências contra a hipótese nula de erros IID na primeira diferença do 
consumo (ou do logaritmo desta variável), tal resultado indica a rejeição da 
HRP, pois implica que de alguma forma os desvios do consumo estão co-
nectados no tempo. No caso do teste da versão MCE da função consumo, 
o teste BDS é aplicado sobre os resíduos da equação (9).

6 A notação padrão da integral de correlação é cm,n , porém aqui se utiliza pm,n para evitar 
confusão com a notação do consumo agregado, Ct .

(11)

(12)

11 1

,
1 1 0

2
( ) ( , ),

( 1)( )

mn m n m

m n s j t j
s t s j

p I
n m n m

 
   

  
   

 
     

, , 1, 1( ) ( ) ( ) ,m
m n m n n mb p p      

, ,( 1) /m n m nn m b  
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3.2 Base de dados

As séries anuais utilizadas para a estimação de (4), (8) e (9) são as do con-
sumo fi nal das famílias e da renda nacional bruta, para todo o período de 
1947 a 2012, totalizando 66 observações7. Os dados originais, disponibi-
lizados pelo Instituto Brasileiro de Geografi a e Estatística, estão medidos 
em milhões de reais correntes. Assim, utilizou-se o defl ator implícito do 
PIB, base em 1980, para retirar os efeitos das variações de preços para, em 
seguida, aplicar a transformação logarítmica. A Figura 1 ilustra as séries em 
nível, nas partes a e b, e em primeira diferença, nas partes c e d.

Figura 1 Séries anuais – 1947/2012

Fonte: Instituto Brasileiro de Geografi a e Estatística e resultados da pesquisa.

(a) logaritmo do consumo das famílias; (b) logaritmo da renda; (c) primeira diferença do logaritmo do 
consumo; (d) primeira diferença do logaritmo da renda.

7 Com respeito à agregação das séries de consumo, Mankiw (1982) pondera que bens de 
consumo não duráveis e duráveis podem ter comportamento diferente. Argumenta-se que o 
consumo de bens duráveis segue um padrão cíclico, alinhado com as oscilações da atividade 
econômica, enquanto que o consumo de não duráveis segue um processo passeio aleatório. 
A esse respeito, Gomes, Issler e Salvato (2005) sugerem que no Brasil as séries de consumo 
podem ser consideradas conjuntamente, estratégia adotada no presente estudo.
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Ponderações acerca de possíveis quebras estruturais nas séries são fei-
tas na seção de resultados. Especifi camente, no caso da equação (4), em 
função da necessidade de uma série temporal relativamente longa para a 
implementação do teste BDS nos casos em que se avalia a HRP, as aná-
lises realizadas nas subamostras utilizam o índice encadeado trimestral 
do consumo fi nal das famílias, série em valores reais, dessazonalizada 
e disponível para o período do primeiro trimestre de 1991 ao segundo 
trimestre de 2014, contando com 94 observações. A Figura 2 traz o con-
sumo trimestral em logaritmos e sua primeira diferença, nas partes a e b, 
respectivamente.8

Figura 2 Séries trimestrais do consumo – 1991/2014

Fonte: Instituto Brasileiro de Geografi a e Estatística e resultados da pesquisa.

(a) logaritmo do consumo das famílias; (b) primeiras diferenças do logaritmo do consumo.

A estimação da equação (7) foi realizada com dados trimestrais, variando 
do primeiro trimestre de 1991 ao último de 2012, em função da limita-
ção imposta pela série do PIB real, disponibilizada por Bonelli e Rodrigues 
(2012). A série do consumo é a mesma apresentada na Figura (2). A taxa 
de juros real é medida ex post, por meio da subtração da infl ação da taxa 
de juros nominal. A infl ação é dada pela acumulação do Índice Geral de 
Preços, disponibilidade interna, mensal (IGP-DI). Por sua vez, para medir 
a taxa de juros, usa-se a acumulação da taxa básica mensal, a Selic. O cré-
dito ao consumidor é medido pelo volume de crédito contraído por pes-
soas físicas.9 Quando necessário, as séries foram defl acionadas (IGP-DI) e 

8 Série medida pelo Instituto Brasileiro de Geografi a e Estatística, IBGE, e disponibilizada no 
endereço http://www.ipeadata.gov.br/.
9 A taxa Selic e o volume de crédito são mensurados pelo Banco Central do Brasil. A infl ação 
medida pelo IGP-DI é calculada pela Fundação Getúlio Vargas. Esses dados estão publicados 
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dessazonalizadas com o método X-12 aditivo. Ressalta-se, ainda, que em 
todas as estimações e testes realizados, as variáveis estão em logaritmos. 
A Figura 3 exibe os dados do PIB, da taxa de juros real, do volume de cré-
dito e de suas variações percentuais.

Figura 3 Séries trimestrais do PIB, taxa de juros real e volume de crédito – 1991/2012

Fonte: Bonelli e Rodrigues (2012), Banco Central do Brasil, Fundação Getúlio Vargas e resultados do autor.

(a) logaritmo do PIB real; (b) taxa de juros real; (c) volume de crédito; (d) primeiras diferenças do loga-
ritmo do PIB; (e) primeira diferença do logaritmo do volume de crédito às pessoas físicas.

em http://www.ipeadata.gov.br/.
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4 Resultados

4.1 Teste da versão estocástica hipótese da renda permanente

Na primeira parte da seção de resultados, avalia-se a Hipótese da Renda 
Permanente na versão de Hall (1978) para o caso brasileiro. Com essa fi -
nalidade, a Tabela 1 traz as estatísticas BDS estimadas para a primeira di-
ferença do log-consumo, considerando os dados anuais entre 1947 e 2012. 
Como é de praxe na literatura (veja-se Hsieh, 1989, por exemplo), os testes 
foram realizados para os casos em que a dimensão de imersão, m, varia de 
dois a seis, e o parâmetro ∈ entre 0,5 e dois desvios padrão da série em 
questão, i.e., σc.

Tabela 1 Teste de independência dos resíduos da primeira diferença da série do 

log-consumo, dados anuais, 1947-2012

m
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 3,7 0,00 0,00 3,9 0,00 0,00 4,5 0,00 0,00 4,0 0,00 0,01

3 5,0 0,00 0,00 4,4 0,00 0,00 4,5 0,00 0,00 4,4 0,00 0,00

4 4,5 0,00 0,01 4,6 0,00 0,00 4,7 0,00 0,00 4,9 0,00 0,00

5 4,1 0,00 0,03 4,8 0,00 0,00 4,8 0,00 0,00 4,9 0,00 0,00

6 3,4 0,00 0,07 4,7 0,00 0,00 4,8 0,00 0,00 4,8 0,00 0,00

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: 66 observações; m representa a dimensão de imersão; BDS, a estatística de teste padronizada; 
Pn, o p-valor da distribuição normal; Pb, o p-valor gerado por 10.000 simulações bootstrap; e σc refere-se 
ao desvio padrão estimado do consumo.

Os resultados expostos na Tabela 1 mostram que a estatística de teste para 
a verifi cação da HRP é bastante elevada. Na grande maioria dos casos, esti-
ma-se um valor superior a quatro para as estatísticas BDS, o que conduz à 
rejeição da hipótese nula de que os desvios do consumo agregado são IID 
com bastante segurança. Existem, portanto, dinâmicas temporais (lineares 
ou não lineares) passíveis de serem modeladas nas variações anuais do 
consumo agregado das famílias, isto é, há previsibilidade nas variações 
desta série. Assim, a Tabela 1 fornece evidências iniciais contrárias à hipó-
tese da renda permanente para o caso brasileiro, resultado em consonância 
com o encontrado por Gomes (2004, 2010).
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O método descrito por Campbell e Mankiw (1990) para os dados 
anuais do logaritmo do consumo fi nal das famílias e da renda, forne-
cendo uma estimativa para o parâmetro λ da equação (6), é exibido na 
Tabela A.1 do anexo. Conforme sugerido pelos autores, é utilizado o 
método de mínimos quadrados ordinários e de dois estágios, com a lista 
de instrumentos ilustrada na segunda coluna. A última coluna da tabela 
apresenta a estatística calculada para o teste de endogeneidade de Dur-
bin-Wu-Hausman (DWH), que tem como hipótese nula a exogeneidade 
do regressor ∆Yt

10.
Como registrado pela Tabela A.1, as estimativas de λ são, na metade 

das vezes, maiores que 90%, indicando que parcela signifi cativa da popu-
lação brasileira se distancia da HRP. De maneira interessante, as estatísti-
cas do teste DWH não permitem rejeitar a hipótese de que as variações 
contemporâneas da renda sejam exógenas. Neste caso, o valor de λ pelo 
método de mínimos quadrados ordinários, igual a 0,94, é obtido de manei-
ra efi ciente e consistente. Vale ressaltar que os resultados apresentados na 
Tabela A.1 estão em consonância com os de Gomes (2004).

Apesar da evidência contrária à HRP apresentada até agora, nos exercí-
cios seguintes são avaliados os efeitos de possíveis mudanças estruturais 
pelas quais a economia brasileira passou sobre a signifi cância das estatís-
ticas BDS. Particularmente, duas importantes quebras são consideradas: 
i ) a queda na tendência secular de crescimento nos anos de 1980, período 
conhecido como a Década Perdida; e ii ) a redução da instabilidade econô-
mica ocorrida após o Plano Real.

A primeira quebra citada também é verifi cada para o consumo agre-
gado anual das famílias no Brasil. Após realizar uma regressão do tipo 
∆log(Ct ) = c + εt e implementar o teste de quebras múltiplas de Bai e Per-
ron (1998) e a metodologia de Andrews (1993), a data de 1981 foi obtida 
como representativa da quebra na taxa de crescimento da variável a 1% 
de signifi cância estatística. Dessa forma, o crescimento médio do consumo 
familiar entre 1947 e 1980 foi, em média, de 7% ao ano. Ao passo que, 
entre 1981 e 2012, a taxa média é estimada em 2,5% ao ano.

Para levar em conta o resultado dos testes de quebras apresentados an-
teriormente, a Tabela 2 traz as estatísticas BDS para a série da primeira 
diferença do log-consumo trimestral, que varia entre 1991 e 2014. Como é 

10 Doravante referido como DWH. Para uma discussão das similaridades entre as três meto-
dologias, consultar Nakamura e Nakamura (1981).
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possível verifi car por esta tabela, o grande número de estatísticas BDS sig-
nifi cativas a 1% conduz à rejeição da HRP para o caso da amostra comple-
ta de dados trimestrais. Nota-se, ainda, que a série trimestral não apresenta 
quebra estrutural na taxa de crescimento, segundo os testes de Bai e Perron 
(1998) e Andrews (1993).

Tabela 2 Teste de independência dos resíduos da primeira diferença da série do 

log-consumo, dados trimestrais, 1991 - 2014

m
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 3,7 0,00 0,00 4,3 0,00 0,00 4,8 0,00 0,00 4,6 0,00 0,00

3 4,8 0,00 0,00 4,9 0,00 0,00 4,8 0,00 0,00 4,7 0,00 0,00

4 5,0 0,00 0,01 5,2 0,00 0,00 5,1 0,00 0,00 5,1 0,00 0,00

5 4,9 0,00 0,02 5,5 0,00 0,00 5,2 0,00 0,00 5,2 0,00 0,00

6 4,8 0,00 0,03 5,6 0,00 0,00 5,3 0,00 0,00 5,1 0,00 0,00

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: 94 observações; m representa a dimensão de imersão; BDS, a estatística de teste padronizada; 
Pn, o p-valor da distribuição normal; Pb, o p-valor gerado por 10.000 simulações bootstrap; e σc refere-se 
ao desvio padrão estimado do consumo.

Outra importante mudança recente foi a redução da volatilidade da ati-
vidade econômica ocorrida após a implantação do Plano Real. A Tabela 
3 apresenta os testes BDS para a série das primeiras diferenças do log-
-consumo na amostra de 1996 a 2014 e de 1997 a 2014, datas que estão 
de acordo com as obtidas após aplicar os testes de Bai e Perron (1998) e 
Andrews (1993) à equação dos desvios quadrados do log-consumo contra 
uma constante (os testes indicaram quebra na volatilidade no segundo tri-
mestre de 1997).

Pode-se perceber pelo painel i da Tabela 3 que as estatísticas BDS con-
tinuam altamente signifi cativas, tanto pela distribuição normal, como pe-
las simulações bootstrap. Ao considerar a quebra da volatilidade em 1997, 
no painel ii, contudo, grande parte da dependência temporal dos desvios 
da série do log-consumo desaparece. Existem evidências contrárias à hi-
pótese IID nesta última amostra, principalmente quando ∈ = σc , mas ela 
é menos contundente. Em consequência, o consumo dos agentes pare-
ce responder de maneira diversa conforme a volatilidade da economia 
se altera.
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Tabela 3 Teste de independência dos resíduos da primeira diferença da série do 

log-consumo, dados trimestrais

Painel i – 1996 a 2014

M
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 1,5 0,14 0,20 2,3 0,02 0,05 2,6 0,01 0,03 2,9 0,00 0,03

3 1,7 0,09 0,18 3,0 0,00 0,02 2,9 0,00 0,02 2,6 0,01 0,04

4 1,8 0,07 0,18 3,2 0,00 0,01 3,3 0,00 0,01 2,8 0,01 0,03

5 2,7 0,01 0,12 3,7 0,00 0,01 3,6 0,00 0,00 3,1 0,00 0,02

6 3,0 0,00 0,15 3,7 0,00 0,02 3,7 0,00 0,00 3,2 0,00 0,02

Painel ii – 1997 a 2014

M
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 0,9 0,34 0,37 2,0 0,05 0,08 1,5 0,13 0,18 2,1 0,04 0,11

3 1,3 0,20 0,28 2,2 0,03 0,06 1,6 0,10 0,14 1,8 0,07 0,14

4 1,6 0,12 0,26 2,2 0,03 0,07 1,8 0,07 0,11 1,9 0,06 0,12

5 2,8 0,01 0,14 2,7 0,01 0,04 2,1 0,03 0,07 2,0 0,05 0,10

6 2,9 0,00 0,20 2,7 0,01 0,05 2,2 0,03 0,06 1,8 0,07 0,12

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: 94 observações; m representa a dimensão de imersão; BDS, a estatística de teste padronizada; 
Pn, o p-valor da distribuição normal; Pb, o p-valor gerado por 10.000 simulações bootstrap; e σc refere-se 
ao desvio padrão estimado do consumo.

A Tabela 4, a seguir, traz os resultados das estimações do modelo com 
restrições ao crédito, descrito na equação (7). A lista de instrumentos 
está descrita nas notas explicativas da tabela, seguindo o proposto por 
Ludvigson (1999). Percebe-se que o parâmetro λ é sempre signifi cativo 
e elevado. A média de suas estimativas está próxima de 0,75, inferior 
ao valor obtido anteriormente, de 0,90, quando a restrição ao crédito 
não foi controlada (ver Tabela A.1). O coefi ciente associado às variações 
percentuais do volume de crédito, quando signifi cativo, é estimado em 
0,10, aproximadamente, valor muito próximo ao encontrado por Lud-
vigson (1999). Portanto, um aumento totalmente antecipado de 10% na 
quantidade de crédito concedido ao setor privado gera uma elevação de 
1% na taxa de crescimento trimestral do consumo agregado brasileiro. 
Além disso, nota-se que o valor do coefi ciente estimado para a taxa de 
juros real foi pequeno e não signifi cativo, em concordância com a litera-
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tura prévia nacional e internacional. Como explicado por Gomes (2010), 
a não rejeição da hipótese nula θ = 0 fornece evidências contra a HRP em 
formulações teóricas mais gerais do que aquela desenvolvida na segunda 
seção desta pesquisa.11

Tabela 4 Hipótese de restrição à liquidez de Ludvigson (1999)

Série trimestral, 1991 – 2012

Instrumentos Estimativa de λ Estimativa de θ Estimativa de α Estatística F

Conjunto 1 **0,74 - - **4,61

Conjunto 2 - - *0,10 **6,56

Conjunto 3 *0,91 0,0002NS - **4,75

Conjunto 4 *0,88 0,0006NS 0,02NS *4,59

Conjunto 5 ***0,67 -0,0001NS 0,04NS **4.03

Conjunto 6 **0,72 -0,0001NS ***0,12 *5,87

Conjunto 7 *0,70 0,0006NS 0,05NS *6,70

Conjunto 8 **0,65 -0.0004NS ***0,089 *7,25

Conjunto 9 *0,77 -0,0001NS ***0,10 *6,66

Média 0,76  0,0001 0,07 -

Notas: Todas estatísticas DWH não signifi cativas a 10%. *, ** e *** representam signifi cância estatística 
aos níveis de 1, 5 e 10%, respectivamente. NS denota não signifi cativo. Conj. 1: defasagens 2 a 4 do cres-
cimento do consumo e da renda e defasagem 2 do crescimento do juros; Conj. 2: defasagens 2 a 4 do 
crescimento da renda e da taxa de juros real em nível e defasagem dois do crescimento do juros; Conj. 3: 
igual ao 1 mais defasagens 2 a 4 da taxa de juros real em nível; Conj. 4: defasagens 2 a 4 do crescimento 
do consumo, do crédito e da taxa de juros e defasagens 2 a 4 da taxa de juros real em nível; Conj. 5: 
defasagens 2 a 4 do crescimento do consumo e da renda e defasagens 2 a 4 do nível e do crescimento 
da taxa de juros real; Conj. 6: defasagens 2 a 4 do crescimento da renda, do crédito, do crescimento e do 
nível da taxa de juros real; Conj. 7: defasagens 2 a 5 do crescimento do consumo, da renda e do crédito, 
do nível e do crescimento da taxa de juros real; Conj. 8: defasagens 2 a 5 do crescimento da renda e 
do crédito, do nível e do crescimento da taxa de juros real; Conj. 9: igual ao 6 mais defasagens 2 a 4 do 
termo de correção (diferença do logaritmo do consumo e da renda).

É interessante destacar que, mesmo λ tendo sido reduzido após a introdu-
ção da taxa de crescimento do crédito no modelo econométrico, seu valor 

11 Uma ressalva importante deve ser feita a respeito dos resultados apresentados na Tabela 
4: Gomes e Paz (2013; 2015) discutem os efeitos da correta instrumentalização em equações 
como (7), particularmente no caso da variável taxa de juros, que deve representar adequa-
damente a taxa de retorno do portfólio do agente representativo e está relacionada com a 
elasticidade de substituição intertemporal do consumo. Gomes e Paz (2015), por exemplo, 
encontram evidências de que os instrumentos propostos por Mulligan (2002) não apresentam 
o problema de instrumentos fracos e proporcionam estimativas signifi cativas e maiores que a 
unidade para a variável associada à elasticidade de substituição.
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médio em torno de 0,70 ou 0,75, estatisticamente diferente de zero, indica 
que existem explicações adicionais para a alta sensibilidade do consumo 
às variações previstas da renda corrente. Adicionalmente, esse resultado 
mostra que as políticas que facilitam o acesso ao crédito podem melhorar 
o bem-estar de fração considerável da população brasileira.

4.2 Teste da função consumo com excesso de sensibilidade à ren-
da corrente

Verifi ca-se neste momento a adequabilidade da função consumo apresen-
tada nas equações (8) e (9) aos dados brasileiros. Para tanto, são estimados 
modelos de correção do erro, utilizando as séries anuais do consumo fa-
miliar e da renda, descritas anteriormente e ilustradas na Figura 1, partes 
a e b. Regressões do tipo MCE são aplicáveis quando os dados exibem 
uma mesma ordem de integração. Se as séries estudadas são integradas de 
ordem d, isto é, I(d), e têm uma tendência comum de longo prazo, sendo 
cointegradas, então Engle e Granger (1987) mostram que uma combinação 
linear destas séries é integrada de ordem zero, I(0), ou seja, estacionária. 
Caso contrário, a regressão entre o consumo e a renda em nível apresenta-
ria problemas de regressão espúria.

Dessa forma, é preciso testar se o consumo e a renda têm uma raiz 
unitária, sendo, na terminologia de Engle e Granger (1987), caracterizados 
como processos I(1). As saídas dos testes ADF de Dickey e Fuller (1979) 
e de Zivot e Andrews (1992), que têm maior poder na possibilidade de 
quebras estruturais, são apresentadas na Tabela A.2 do anexo. Como é 
possível verifi car, existem fortes indícios de que as séries do consumo e da 
renda em nível no Brasil apresentam uma raiz unitária, mesmo após con-
siderar a possibilidade de quebras nos parâmetros. Resultados similares 
foram encontrados por Nelson e Plosser (1982), para o caso dos EUA, e por 
Issler e Rocha (2000) e Gomes (2004), para o caso do Brasil.

Prosseguindo com o teste de cointegração, a relação de longo prazo foi 
estimada pelo método de mínimos quadrados. Em seguida, foram obtidos 
os resíduos da regressão, sobre os quais foi aplicado o teste de raiz unitária 
sem termos exógenos na equação de teste. Os valores críticos são os de 
Engle e Granger (1987). Os resultados desse procedimento estão resumi-
dos na Tabela A.3. Verifi ca-se que a estatística de teste permite rejeitar a 
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hipótese nula de raiz unitária a 5% de signifi cância, o que possibilita a 
estimação do modelo de correção do erro.12

O modelo de correção do erro sem quebras estruturais é exibido na 
Tabela 5. De acordo com as estimativas obtidas, a propensão marginal 
do consumo em longo prazo, b, foi de 0,9, valor signifi cativo ao nível de 
1%, bastante similar ao obtido para a elasticidade de curto prazo, β1. O 
coefi ciente que aparece na variável de correção do erro, γ, é negativo e sig-
nifi cativo a 1%, indicando presença de ajustamentos defasados nos gastos 
com consumo. Por fi m, os demais coefi cientes não foram estatisticamente 
diferentes de zero ao nível de 10%, inclusive o relacionado com a hipótese 
de formação de hábitos.

Tabela 5 Resultados do modelo de correção do erro, sem quebras estruturais

Equação de longo prazo:

Parâmetro Estimativa Erro padrão Estatística t p-valor

A -0,318 0,008 -39,1 0,000

B 0,934 0,005 160,2 0,000

R 2 0,998

R 2 ajustado 0,997

F 25661 0,000

Durbin-Watson 0,487

Equação de curto prazo:

Parâmetro Estimativa Erro padrão Estatística t p-valor

β   0 -0.001 0.007 -0.187 0.852

β   1 0.932 0.111 8.375 0.000

β   2 -0.071 0.165 -0.431 0.668

β   3 0.109 0.130 0.839 0.405

Γ -0.271 0.090 -2.996 0.004

R 2 0,631

R 2 ajustado 0,606

F 25,216 0,000

Durbin-Watson 1,984

Fonte: Resultados da pesquisa. As variáveis consumo e renda estão em logaritmos.

12 Resultados similares são obtidos ao aplicar os testes de traço e autovalor de Johansen 
(1995) aos dados, que indicam a existência de uma relação de cointegração quando a relação 
de longo prazo assume o formato da função consumo exibida na equação (8).

Ct = α + bYt + et

∆Ct = β0 + β1∆Yt + β2∆Yt–1 + β3∆Ct–1 + γet–1 + ut
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Na Tabela 6, a hipótese IID para os resíduos do mecanismo de correção 
do erro é avaliada. Como é possível verifi car, há um elevado número 
de estatísticas BDS signifi cativas, seja sob a suposição de normalidade, 
seja adotando a distribuição simulada. Assim, pode-se rejeitar a hipó-
tese de que o modelo representado na Tabela 5 seja representativo dos 
dados brasileiros. Inclusive, esta regressão pode estar mal especifi cada, 
haja vista que as propensões a consumir em longo e curto prazo foram 
praticamente iguais, quando, na verdade, se espera um valor menor 
para a segunda (veja-se os valores de b e β1). Dessa forma, prossegue-se 
com a verifi cação da adequabilidade das funções consumo ao permi-
tir quebras estruturais nos parâmetros do modelo representado pelas 
equações (8) e (9).

Tabela 6 Teste de independência dos resíduos do modelo de correção do erro, 

dados anuais, 1947 - 2012

m
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 4,0 0,00 0,05 2,5 0,01 0,05 1,9 0,05 0,10 3,8 0,00 0,01

3 3,5 0,00 0,10 2,7 0,01 0,05 2,0 0,04 0,09 4,0 0,00 0,01

4 4,0 0,00 0,11 1,8 0,06 0,14 1,2 0,22 0,23 3,4 0,00 0,02

5 0,9 0,37 0,61 1,6 0,11 0,19 0,9 0,38 0,34 3,1 0,00 0,03

6 3,3 0,00 0,33 1,8 0,08 0,17 0,6 0,55 0,45 2,7 0,01 0,05

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: 66 observações; m representa a dimensão de imersão; BDS, a estatística de teste padronizada; 
Pn, o p-valor da distribuição normal; Pb, o p-valor gerado por 10.000 simulações bootstrap; e σc refere-se 
ao desvio padrão estimado do consumo.

A próxima etapa metodológica é reavaliar o MCE considerando a possib-
lidade de quebras estruturais para melhorar a especifi cação das regressões 
estimadas. Com esse intuito, utiliza-se o teste de Gregory e Hansen (1996), 
que permite verifi car se as séries da renda e do consumo são não cointe-
gradas, contra a alternativa de cointegração com uma possível mudança 
(quebra) no intercepto e na inclinação da relação de longo prazo. A data 
da quebra é desconhecida a priori, sendo defi nida no ponto do tempo em 
que a estatística de teste é maximizada, de forma a aumentar as chances de 
rejeição da hipótese nula. Valores críticos foram simulados pelos autores 
e, como é comum nas aplicações da área, adota-se o valor de 15% para o 
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parâmetro de trimming. A Tabela A.4 resume os resultados da aplicação do 
teste de cointegração com quebras.

Veja-se que mesmo após considerar a existência de uma quebra estru-
tural na relação entre as variáveis, estimada em 1985, é possível rejeitar a 
hipótese nula de não cointegração a 10% de signifi cância. Assim, pode-se 
afi rmar com certa segurança que a renda corrente e o consumo mantêm 
uma relação de equilíbrio de longo prazo, o que, por si só, é uma evidência 
contrária à hipótese da renda permanente de Hall (1978).

Em razão da mudança averiguada nos parâmetros da relação de cointe-
gração, estima-se o MCE permitindo quebras estruturais nas equações de 
longo e de curto prazo. Utiliza-se, para tanto, o método sequencial de Bai 
e Perron (1998), em que, após escolher um nível de signifi cância estatística, 
por exemplo, de 5%, testa-se a hipótese de estabilidade nos parâmetros 
contra a alternativa de uma quebra. Em seguida, existindo uma quebra 
estrutural, outras são procuradas dentro das subamostras geradas. O algo-
ritmo termina quando se alcança o número máximo de quebras, defi nido 
previamente, ou quando as datas estimadas são não signifi cativas. A Tabe-
la 7 mostra os resultados do método.13

Nota-se que o método de Bai e Perron (1998) estimou a quebra signi-
fi cativa a 5% na relação de cointegração em 1987, valor muito próximo 
daquele exibido na Tabela A.4. Nas duas subamostras geradas, o valor da 
elasticidade de longo prazo do consumo à renda é alto. Contudo, os re-
sultados obtidos para a segunda amostra são bastante interessantes, visto 
que, nesse período, consumo e renda corrente são praticamente proporcio-
nais, indicando que o consumo no Brasil responde fortemente às variações 
nesta variável.

Com respeito à equação de curto prazo, o método detectou apenas uma 
quebra estrutural, ocorrida em 1988, ou seja, quase na mesma data obtida 
para a mudança na relação de cointegração. Ao comparar as duas amos-

13 Para manter a conformidade entre o teste de cointegração com quebras estruturais e os re-
sultados apresentados na Tabela 7, na relação de cointegração entre renda e consumo foi de-
fi nido o número máximo de uma quebra, enquanto na equação de curto prazo foi permitida 
a ocorrência de até cinco mudanças estruturais. A estimação do MCE com quebras segue um 
processo sequencial. Primeiro, o algoritmo verifi ca a existência de quebras na relação de lon-
go prazo e, uma vez encontrada, utilizam-se todos os dados para a estimação dos parâmetros 
em cada período. Em seguida, os resíduos da primeira etapa são obtidos e utilizados como 
uma variável adicional na relação de curto prazo. Por fi m, o método de Bai e Perron (1998) 
procura novas datas de quebras na regressão de curto prazo, que tem os parâmetros referen-
tes a cada amostra estimados conjuntamente, utilizando as séries de tempo por completo.
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tras, percebe-se uma expressiva redução na propensão a consumir de curto 
prazo, que passou de 1,00 entre 1947 e 1987, para 0,37 entre 1988 e 2012. 
O último valor está próximo aos encontrados por Mehra (2001).

Tabela 7 Saídas do modelo de correção do erro, com quebras estruturais

Equação de longo prazo:

Parâmetro Estimativa Erro padrão Estatística t p-valor

1947 – 1986

A -0,318 0,006 -53,65 0,000

B 0,97 0,007 146,62 0,000

1987 – 2012

A -0,47 0,058 -8,11 0,000

B 1,00 0,007 33,11 0,000

R 2 0,999

R 2 ajustado 0,999

F 16237 0,000

Durbin-Watson 0,835

Equação de curto prazo:

Parâmetro Estimativa Erro padrão Estatística t p-valor

1947 – 1987

β   0 0.003 0.009 0.357 0.723

β   1 1.003 0.125 8.036 0.000

β   2 -0.152 0.247 -0.617 0.540

β   3 0.014 0.186 0.074 0.942

γ -0.669 0.213 -3.138 0.003

1988 – 2012

β   0 0.007 0.009 0.803 0.425

β   1 0.373 0.195 1.910 0.061

β   2 -0.165 0.213 -0.775 0.442

β   3 0.603 0.161 3.741 0.000

γ -0.374 0.133 -2.803 0.007

R 2 0,764

R 2 ajustado 0,725

F 19,45 0,000

Durbin-Watson 1,802

Fonte: Resultados da pesquisa. As variáveis consumo e renda estão em logaritmos.

Ct = α + bYt + et

∆Ct = β0 + β1∆Yt + β2∆Yt–1 + β3∆Ct–1 + γet–1 + ut
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A análise com quebras estruturais fornece outro resultado importante. No-
ta-se que na segunda amostra o coefi ciente do consumo defasado se torna 
estatisticamente signifi cativo, mostrando que a hipótese de formação de 
hábito é adequada ao período. A formação de hábitos pode ser explicada 
pelas diversas mudanças passadas pela economia brasileira no período pós 
1988. Entre esse ano e 1994, por exemplo, tal comportamento pode estar 
associado com a prática de consumir rapidamente a renda corrente para 
evitar as perdas advindas da hiperinfl ação. Por outro lado, desde 1995 a 
maior estabilidade da economia pode ser um fator explicativo da formação 
de hábitos. Políticas como a valorização do câmbio nos anos iniciais do 
Plano Real e os recentes estímulos ao consumo via reduções de impostos 
também podem ter contribuído para a signifi cância do consumo defasado.

Ressalta-se que no segundo período a velocidade do ajuste dos desvios 
do consumo em torno da relação de longo prazo, γ, se reduziu considera-
velmente, passando de 0,669 para 0,374 em valores absolutos. Novamen-
te, a maior estabilidade da economia pode explicar esses números, pois 
erros de planejamento em situações normais da economia tendem a ser 
menos custosos.

Em suma, os resultados obtidos pelo MCE com quebras estruturais in-
dicam que a dinâmica do consumo agregado brasileiro foi alterada signifi -
cativamente nos anos de 1987 e 1988. Assim, na Tabela 8 a seguir, exami-
na-se a adequabilidade deste modelo aos dados brasileiros.

Pela análise da Tabela 8, é possível verifi car que todas as estatísticas 
BDS são não signifi cativas a 10%, o que leva à conclusão de que o mode-
lo MCE com quebras estruturais representa satisfatoriamente o consumo 
agregado no Brasil, constatação que gera implicações teóricas e práticas 
para a literatura econômica no país. Por exemplo, dado que a proporção 
dos agentes que respondem aos movimentos da renda corrente é muito 
alta, é preciso aprofundar o entendimento a respeito do peso relativo de 
cada tipo de restrição, ao crédito ou voluntárias, sobre esse comportamen-
to. A solução de problemas dessa natureza é essencial, por exemplo, para 
estimular apropriadamente a poupança. Ademais, a sensibilidade do con-
sumo à renda corrente abre espaço para políticas de estabilização das fl u-
tuações econômicas. Cunha (2004) estimou elevadas perdas de bem-estar 
nas recessões no Brasil, o que torna as políticas anticíclicas desejáveis e, 
conforme indicam as estimativas obtidas pelo presente estudo, potencial-
mente efetivas.
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Tabela 8 Teste de independência dos resíduos do modelo de correção do erro com 

quebras estruturais, dados anuais, 1947 - 2012

m
∈ = 0,5 σc ∈ = 1 σc ∈ = 1,5 σc ∈ = 2 σc

BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb BDS Pn Pb

2 -0,2 0,83 1,00 0,0 0,98 0,83 0,7 0,50 0,51 0,4 0,68 0,62

3 -0,4 0,69 0,92 0,5 0,63 0,53 0,2 0,81 0,70 0,7 0,49 0,48

4 -1,0 0,33 0,63 0,3 0,78 0,62 -0,3 0,74 0,98 0,5 0,63 0,57

5 -0,3 0,75 0,93 0,2 0,82 0,63 0,0 0,98 0,82 0,5 0,64 0,56

6 1,1 0,25 0,42 0,4 0,70 0,53 0,1 0,95 0,74 0,3 0,74 0,63

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: 66 observações; m representa a dimensão de imersão; BDS, a estatística de teste padronizada; 
Pn, o p-valor da distribuição normal; Pb, o p-valor gerado por 10.000 simulações bootstrap; e σc refere-se 
ao desvio padrão estimado do consumo.

5 Conclusão

O presente artigo objetivou avaliar a adequação de teorias para o consu-
mo aos dados brasileiros. Especifi camente, a hipótese da renda permanente 
(HRP) e a função consumo com alta sensibilidade à renda corrente foram 
analisadas com base no teste BDS, de Brock et al. (1996). Conforme os resul-
tados obtidos mostraram, a HRP foi rejeitada, isto é, os resíduos da primei-
ra diferença das séries do consumo não se comportaram como um passeio 
aleatório, mesmo quando foram consideradas as mudanças estruturais ocor-
ridas em 1980, como a quebra na tendência de crescimento de longo prazo 
da economia, e após o Plano Real, quando a volatilidade se reduziu.

De fato, estimativas inspiradas pelo método desenvolvido por Camp-
bell e Mankiw (1990) indicaram que os consumidores que detêm 90% da 
renda nacional não se comportam segundo as previsões da HRP. Com a 
introdução do volume de crédito nas estimações, o percentual da renda 
que desvia desta hipótese se reduz para 75 ou 70%, em média, indicando 
que a restrição à liquidez, apesar de ser um importante determinante da 
alta correlação entre o consumo e a renda corrente no Brasil, não é o único. 
Portanto, o consumo de uma fração signifi cativa da população brasileira 
responde às variações previstas da renda.

Dessa forma, procurou-se representar a relação entre consumo e renda 
corrente por meio do mecanismo de correção do erro (MCE) de Engle e 
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Granger (1987), utilizando dados anuais entre 1947 e 2012. Não foi possí-
vel rejeitar a hipótese de cointegração entre consumo e renda corrente no 
país, mesmo na presença de quebras estruturais. Ademais, o MCE com 
quebras obteve resíduos do tipo ruído branco, segundo o teste BDS, va-
lidando a adequabilidade do modelo com sensibilidade à renda corrente 
aos dados.

Além disso, os resultados mostraram que após o ano de 1988 se detecta 
uma tendência à formação de hábitos de consumo no país. Ao fi nal da 
década de 1980, estimou-se um coefi ciente autorregressivo da ordem de 
0,6 para as variações defasadas do consumo agregado, o qual pode estar 
associado ao alto consumo do período hiperinfl acionário e à estabilidade 
alcançada pela economia nos anos mais recentes da amostra.

Nesse sentido, a principal conclusão obtida é que o consumo agrega-
do no Brasil é bem caracterizado como sendo dependente das variações 
previstas da renda. Especifi camente, não se rejeita a hipótese de que 
um modelo simples de correção do erro com quebras estruturais seja 
capaz de representar toda a dependência temporal dos dados. Conse-
quentemente, as políticas fi scais e monetárias podem ser instrumentos 
efi cazes de suavização dos ciclos econômicos. Como existe uma alta 
sensibilidade do consumo à renda corrente, abre-se espaço para as po-
líticas governamentais que visem a amenizar as fl utuações ocorridas na 
atividade econômica.

Como indicações de pesquisas futuras, sugere-se investigar a seguinte 
questão: por que a hipótese de sensibilidade do consumo à renda corren-
te é a adequada? Ou, dito de outra forma, por que os consumidores são 
sensíveis às variações da renda corrente no Brasil? O mecanismo de corre-
ção do erro, como uma função em forma reduzida, pode ser derivado de 
diferentes especifi cações, por exemplo, assumindo-se restrições à liquidez 
(como em Ludvigson, 1999; ou Deaton, 1989), restrições comportamentais 
(como em Thaler, 1990) ou a própria regra psicológica de Keynes (1936). 
Acredita-se que a discriminação da importância relativa de cada um desses 
fatores, entre outros possíveis, sobre o comportamento do consumidor, é 
uma linha de estudo de relevância. Assim, o direcionamento do foco das 
análises para o nível microeconômico poderá enriquecer o entendimento 
atual a respeito da dinâmica do consumo agregado.
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Tabela A2 Resultados dos testes de raiz unitária ADF e Zivot e Andrews (1992)

Painel i: log-consumo

Parâmetros exógenos Quebras Defasagens t calculado t tabelado

Nenhum Não – ADF 7 0.73 -1,95

Constante Não – ADF 8 -2,22 -2,91

Constante e tendência Não – ADF 7 -1,52 -3,48

Constante e tendência Sim – (C) 7 -3,47 -4,93

Constante e tendência Sim – (T) 7 -4,44 -4,42

Constante e tendência Sim – (C) e (T) 7 -4,32 -5,08

Painel ii: log-renda

Parâmetros exógenos Quebras Defasagens t calculado t tabelado

Nenhum Não – ADF 2 0,53 -1,95

Constante Não – ADF 1 -2,51 -2,91

Constante e tendência Não – ADF 1 -1,04 -3,48

Constante e tendência Sim – (C) 1 -3,02 -4,93

Constante e tendência Sim – (T) 1 -4,31 -4,42

Constante e tendência Sim – (C) e (T) 1 -4,68 -5,08

Notas: (C) representa quebra na constante e (T) na tendência. Número de defasagens escolhido pelo 
critério de informação de Akaike (1987).

ANEXOS

Tabela A1 Estimativas para a fração dos consumidores restritos – 

dados anuais, 1947 - 2012

Especifi cação Instrumentos Estimativa de λ Desvio padrão Teste DWH

1 Nenhum (MQO) *0,94 0,10 -

2 ∆Yt-2, ..., ∆Yt-4 *0,93 0,26 0,002NS

3 ∆Yt-2, ..., ∆Yt-6 *1,13 0,25 0,84NS

4 ∆Ct-2, ..., ∆Ct-4 **0,68 0,30 0,93NS

5 ∆Ct-2, ..., ∆Ct-6 *0,93 0,27 0,00NS

6
∆Yt-2, ..., ∆Yt-4; 
∆Ct-2, ..., ∆Ct-4

*0,84 0,24 0,19NS

Média - 0,91 - -

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: a equação estimada inclui uma constante; * e ** representam signifi cância a 1% e a 5%, respec-
tivamente; NS denota não signifi cativo.
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Tabela A3 Teste de cointegração sem quebras estruturais

Teste ADF Coefi ciente 
estimado

Erro padrão Valor τ p-valor

Saídas do teste -0.40 0.11 -3.55 0,039

Valor crítico 1% -3,73

Valor crítico 5% -3,17

Valor crítico 10% -2,91

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: Foram utilizadas seis defasagens na equação do teste ADF, de acordo com o critério Akaike (1987). 
P-valor fornecido por MacKinnon (1996).

Tabela A4 Teste de cointegração com quebras estruturais

Teste ADF Saídas do teste Data da quebra

Estatística calculada -4.73 1985

Valor crítico 1% -5,47

Valor crítico 5% -4,95

Valor crítico 10% -4,68

Fonte: Resultados da pesquisa. 

Nota: Os critérios de Akaike (1987) e o bayesiano de informação indicaram zero defasagem.
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