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RESUMO 

 

O presente trabalho analisa as relações de causalidade de longo prazo no sentido de Granger

entre produção agropecuária brasileira, derivativos agropecuários da Bolsa do Brasil e abertura

comercial. A metodologia consistiu na aplicação do teste de causalidade de longo prazo em

bloco proposto por Yamamoto e Kurozumi (2003) em um modelo Vector Error Correction

(VEC) para o período de 2001 a 2020. O procedimento da inversa generalizada foi utilizado

para testar a causalidade de Granger de longo prazo entre as variáveis e a degenerescência da

matriz de covariância do estimador foi detectada a partir do teste desenvolvido por Kurozumi

(2003). Os resultados obtidos corroboram para uma causalidade individual de longo prazo do

PIB agropecuário para os derivativos e uma relação de interdependência do comércio

internacional com os derivativos. Na análise em bloco foram obtidas evidências de que os

derivativos causaram o bloco composto por produção agropecuária e abertura comercial do

setor rural, o que indica que o mercado financeiro tem possibilidade de influenciar o comércio

internacional do setor agropecuário no longo prazo. 

 

Palavras-chave: PIB agropecuário; derivativos, abertura comercial; teste de causalidade;

longo prazo. 



 
 

ABSTRACT 

 

The present work analyzes the long-term causality relations in the sense of Granger between

Brazilian agricultural production, agricultural derivatives of the Bolsa do Brasil and trade

liberalization. The methodology consisted of applying the long-term block causality test

proposed by Yamamoto and Kurozumi (2003) in a Vector Error Correction (VEC) model for

the period from 2001 to 2020. The generalized inverse procedure was used to test causality

long-term Granger degeneracy between the variables and the degeneracy of the covariance

matrix of the estimator was detected from the test developed by Kurozumi (2003). The results

obtained corroborate the long-term individual causality of agricultural GDP to derivatives and

a relationship of interdependence between international trade and derivatives. In the block

analysis, evidence was obtained that derivatives caused the block composed of agricultural

production and commercial opening in the rural sector, which indicates that the financial market

has the possibility of influencing international trade in the agricultural sector in the long term. 

 

Keywords: agricultural GDP; derivatives, commercial openness; causality test; long term. 
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1 INTRODUÇÃO 

 

Nas últimas décadas, o setor agropecuário brasileiro alcançou um desenvolvimento

de grandes proporções. Considerado um dos pilares da economia nacional sua importância para

o crescimento econômico vai do campo à agroindústria brasileira (Marques et al, 2006),

abrangendo de pequenos e médios produtores individuais às cooperativas e firmas de produção

em escala. Os avanços tecnológicos, o mapeamento da extensão de terras produtivas, os estudos

em pesquisas em desenvolvimento agrícola e pecuário e a crescente demanda internacional

pelos produtos, nos últimos 20 anos, expandiram o setor e de fato foram responsáveis pela

mudança estrutural na produtividade da agropecuária brasileira, o que levou o país a se tornar

líder em exportações de produtos agropecuários juntamente com Estados Unidos, China e

União Europeia (Paiva, 1979; Gasques et al, 2003; Marques et al, 2006; Gray, Jackson e Zhao,

2011; Martinelli et al., 2011; Fuglie, Wang e Ball, 2012; Fries e Coronel, 2014). 

A agropecuária além de suprir a demanda doméstica por alimentos e matéria-prima

industrial, tem papel fundamental no equilíbrio da balança comercial, uma vez que esse setor

representa percentual significativo das exportações do agronegócio brasileiro (Amaral e

Guimarães, 2017; Bacha, 2018), o qual foi responsável por quase 27% do Produto Interno Bruto

(PIB) em 2020 (IBGE).  

O Valor Bruto da Produção (VPB) agropecuária brasileira somou R$ 1,18 trilhão

em 2021 (MAPA), e os produtos que mais contribuíram para o faturamento são a soja, os

bovinos e o milho. Outro destaque foi a média anual de crescimento do PIB agropecuário, 3,4%

no período 1996 a 2021, superando a da indústria e a do setor de serviços, 1,2% e 2,3%

respectivamente (IBGE-Contas Nacionais).  

No panorama recente do comércio internacional, as exportações da agropecuária

brasileira contabilizaram no ano de 2021 o valor total de US$ 51,315 bilhões (IBGE), sendo o

Brasil o maior exportador do mundo de soja grão, de carne bovina e de outros produtos

agropecuários, o que indica que mesmo com toda a evolução nos últimos 20 anos o setor ainda

se encontra em expansão. Cabe destacar também que o PIB do setor representou em 2021 o

percentual de 6,89% do valor total do PIB da economia brasileira a preços correntes,

contabilizando no mesmo ano R$ 598,10 bilhões (IBGE-Contas Nacionais). 

Como a atividade agropecuária é caracterizada por uma constante mudança no

preço dos produtos, dado uma série de fatores exógenos, os derivativos surgiram como
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instrumento de proteção contra o risco econômico e financeiro que as oscilações dos preços

trazem para as negociações, como destacado em Aguiar (1999, 2004) e em Rimoli (2017).  

Segundo a Comissão de Valores Mobiliários (CVM) derivativos são contratos cujos

valores derivam de outro ativo subjacente, que pode ser físico ou financeiro, de um índice ou

de uma taxa de referência, uma vez que no Brasil existem quatro mercados de derivativos:

mercado a termo, mercado futuro, mercado de opções e mercado de swap. Nas últimas décadas,

os derivativos agropecuários negociados na Bolsa do Brasil (B3) foram importantes para o

gerenciamento de riscos inerentes ao setor e o volume de negócios com esses contratos têm

aumentado ao longo do tempo, dado que, além de hedge, esses ativos podem ter como finalidade

a alavancagem de resultados financeiros, a arbitragem e a especulação. 

Os benefícios que os produtores rurais podem auferir com o uso dos derivativos

agropecuários são inúmeros. Os principais são a fixação de preços dos produtos agropecuários,

a atração de grandes volumes de capital de risco, a visibilidade de preços e o menor custo de

financiamento dos estoques.  

Fixar preços é umamedida que protege os produtores rurais de variações que podem

gerar prejuízos financeiros, gerando assim uma sustentabilidade intertemporal do seu fluxo de

caixa futuro. O mercado de derivativos também possui mecanismos eficientes para a atração de

capitais vindo de especuladores, o que gera grande liquidez ao mercado e possibilidades de

ganhos com a previsão do movimento dos preços. É importante destacar que o mercado de

derivativos é transparente e acessível para todo tamanho de negócio, ou seja, tanto o maior

agente operador quanto o menor têm acesso aos preços que estão sendo praticados e aos

contratos padronizados. Com relação a possibilidade de juros menores no financiamento dos

estoques, pode-se afirmar que os bancos tendem a financiar essas mercadorias com taxas mais

atrativas para os produtores rurais que utilizam contratos de derivativos, por conta da garantia

de recebimento e da segurança que esses ativos oferecem para os agentes. Por último, o uso de

derivativos pode possibilitar a redução dos preços dos produtos agropecuários em certos

mercados, caso o preço de mercado supere o do contrato no momento da liquidação.  

Em 2001, o volume financeiro do mercado de derivativos agropecuários totalizou

R$ 8,56 bilhões (B3). Esse valor movimentado na Bolsa do Brasil aumentou significativamente

ao longo das últimas duas décadas, contabilizando R$ 247,812 bilhões (B3) em valores 

correntes no ano de 2020, enquanto o PIB agropecuário, a preços do último trimestre desse

mesmo ano, contabilizou R$ 451,184 bilhões (IBGE-Contas Nacionais). Além disso, é

importante destacar que o número de negócios realizados, em 2020, com contratos de
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derivativos agropecuários ultrapassou 1 milhão. A figura 1 apresenta o desenvolvimento do

mercado de derivativos agropecuários em comparação ao PIB do setor. 

FIGURA 1 – Evolução do mercado de derivativos agropecuários e do PIB agropecuário

(R$ bilhões). 

 
Fonte: IBGE e B3. 

Por conta de outras peculiaridades da agropecuária, como vulnerabilidade frente às

alterações climáticas, necessidade de mapeamento de áreas produtivas e de estratégica

regulação governamental e deficiências logísticas no escoamento da produção, há cada vez mais

demanda por estudos que possam nortear a elaboração de políticas e a previsão de cenários para

as variáveis macroeconômicas do setor. 

Segundo Srinivas e Vieira Filho (2015) analisar as interações dinâmicas entre os

setores da economia é considerar a possibilidade da obtenção de resultados que auxiliem a

construção de políticas de aumento de produtividade. 

Portanto, o presente trabalho almeja gerar evidências sobre as relações de não

causalidade de Granger de longo prazo entre o Produto Interno Bruto (PIB) agropecuário, setor

real da economia, os negócios realizados com derivativos agropecuários na Bolsa do Brasil

(B3), setor financeiro, e a abertura comercial (AC)1 do setor rural, mercado internacional,

 
1Segundo Riezman et al (1996), quando se estuda as relações causais entre exportações e crescimento econômico,

não considerar as importações na realização do teste de não causalidade pode levar à resultados tendenciosos,

 

 R$ -

 R$ 50,00

 R$ 100,00

 R$ 150,00

 R$ 200,00

 R$ 250,00

 R$ 300,00

 R$ 350,00

R$ 400,00

R$ 450,00

 R$ 500,00

2001 2010 2020

 Derivativos Agropecuários (R$ bilhões)  PIB Agropecuário (R$ bilhões)



4 
 

representada pela soma das exportações com as importações agropecuárias para o período que

começa no primeiro trimestre de 2001 e termina no último trimestre de 2020.  

Alguns dos resultados pioneiros nessa temática foram gerados por Castelar, Leite e

Neto (2009), cujo objetivo do estudo foi a aplicação do teste de não causalidade de Granger de

longo prazo, desenvolvido por Bruneau e Jondeau (1999), para capturar as relações entre as

variáveis mencionadas, sendo assim, esse estudo será o ponto de partida, ou o estudo base, da

revisão de literatura do presente trabalho, pois as variáveis analisadas serão as mesmas que os

autores utilizaram. 

Para uma melhor organização do trabalho o objetivo geral será dividido em três: o

primeiro objetivo é gerar resultados empíricos sobre a relação de não causalidade de Granger

de longo prazo para as três variáveis mencionadas por meio do teste desenvolvido por

Yamamoto e Kurozumi (2003), o qual é uma atualização do teste desenvolvido por Bruneau e

Jondeau (1999), e comparar com os resultados encontrados em Castelar, Leite e Neto (2009), o

segundo objetivo é identificar por meio do teste de classificação do posto das submatrizes de

cointegração e sua ortogonal, desenvolvido por Kurozumi (2003), se houve ou não alguma

variável do estudo com o problema da degeneração da matriz de covariância do estimador

associada à estatística usual de Wald, e com isso justificar o uso do procedimento da inversa

generalizada, o terceiro objetivo é executar o teste desenvolvido por Yamamoto e Kurozumi

(2003) agora em bloco, e assim gerar possíveis evidências de uma causalidade simultânea do

setor real e financeiro da agropecuária brasileira para a abertura comercial e vice-versa. 

O teste de não causalidade, e sua direção entre variáveis econômicas, desenvolvido

por Granger (1969) sofreu alterações ao longo do tempo e suas definições foram se atualizando

e sendo diferenciadas a partir da estratificação temporal: curto prazo e longo prazo. Com séries

temporais estacionárias,  e , a definição de causalidade de Granger diz que  causa tY se

o erro de previsão da regressão desta variável em  declina ao se usar valores passados de 

em conjunto com valores passados de . 

O teste de não causalidade de Granger de curto prazo é o mais usual e pode ser

realizado diretamente a partir da estimação de um Vetor Autoregressivo (VAR), desde que as

variáveis do modelo sejam estacionárias, como descrito em Hendry (1986), Engle e Granger

(1987) e Dufour e Renault (1998).  

 
portanto, consideremos para o caso do presente trabalho a variável “Abertura Comercial (AC)”, elaborada como

em Castelar, Leite e Neto (2009). 
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Em sistemas cointegrados, onde as variáveis têm uma relação de estabilidade ou

equilíbrio, tais testes tornam-se mais complexos, pois a existência de raízes unitárias traz

inúmeros problemas na inferência estatística (Sims, Stock eWatson, 1990; Park e Phillips, 1989;

Toda e Yamamoto, 1995; Toda e Phillips, 1993, 1994).  

Jones e Joulfaian (1991) e Perman (1991) defendem que em uma estrutura de um

modelo Vector Error Correction (VEC) a causalidade de Granger de curto prazo seria

representada pela significância dos coeficientes das variáveis defasadas independentes e já

causalidade de Granger de longo prazo pela significância do coeficiente do Erro de Correção

(EC), porém esta possível significância estaria aceitando ou rejeitando a causalidade em um

modelo multivariado para todas as variáveis do vetor de cointegração, o que não

necessariamente seria verdade.  

Objetivando a resolução desse problema, em Bruneau e Jondeau (1999) foi

desenvolvido um teste para capturar a relação causal de Granger em um VEC, de modo

individual, através da ponderação dos multiplicadores dinâmicos de longo prazo pelos

parâmetros do VAR em nível, a partir disso em um sistema cointegrado a não causalidade de

Granger de longo prazo seria definida além da usual não causalidade de Granger de curto prazo.  

Yamamoto e Kurozumi (2003) generalizaram a definição de não causalidade de

longo prazo e de neutralidade de longo prazo apresentadas em Bruneau e Jondeau (1999),

considerando a relação causal de um bloco de variáveis para outro bloco de variáveis, ao invés

da análise individual. Além disso, os autores perceberam, com base em Johansen (1995) e

Paruolo (1997), a possibilidade de desgenerecência da matriz de variância e covariância do

estimador, o qual é crucial para a construção da estatística de teste usual de Wald. Segundo os

autores este problema ocorre com mais frequência na causalidade de bloco entre variáveis,

sendo presente em 100% dos casos quando o posto de cointegração é igual à 1, mas também

pode ocorrer na causalidade univariada. 

Na subseção 3.3.1 será explicado o procedimento para se contornar um possível

problema de degeneração. Adiante será apresentada a definição de não causalidade de Granger

de longo prazo em bloco definida por Yamamoto e Kurozumi (2003).  

Seja o processo  =  do elemento  integrado de ordem 1, , e considere

 e 
∗ as matrizes de escolha, onde  = 1

, e 
∗ = , 2

. Escolhendo as primeiras

variáveis de  e as últimas  variáveis de 
∗ , , ≥  , com  sendo uma matriz

identidade de posto , então seja  um conjunto de variáveis passadas   ≥  e 
∗ o

 quando se expurga 
∗  ≥ , portanto, a não-causalidade de longo prazo em bloco
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pode ser definida a partir das melhores predições lineares (com base no erro quadrático médio)

 e 
∗, onde  é o horizonte de previsão. Logo, 

∗ não causa no

sentindo de Granger  no longo prazo se:  

lim
→∞

 = lim
→∞


∗ (1) 

Desse modo, a definição acima revela que o conhecimento das variáveis defasadas


∗  ≥  não torna mais precisa a melhor predição linear de .  

Definida a relação de não causalidade de longo prazo em bloco, na seção 2 será

feita uma breve revisão de literatura sobre a análise de causalidade entre os setores real,

financeiro e externo da economia e principalmente sobre a temática específica da análise de

causalidade aplicada ao setor agropecuário brasileiro envolvendo as variáveis do presente

trabalho.  

Na seção 3 serão apresentados a base de dados, o modelo econométrico a ser

estimado e o teste de não causalidade de Granger a ser aplicado. Na seção 4 os resultados

empíricos serão discutidos e na 5 as conclusões do trabalho. 

 

2 REVISÃO DE LITERATURA 

 

Fraga e Bacha (1983), Júnior e Ferreira (1999) eVieira e Xavier (2017) encontraram

evidências empiricas de que a abertura comercial brasileira gera o crescimento econômico e

Castelar, Leite e Neto (2009), Silva (2008) e Farias, Almeida e Silva (2020) obtiveram os

mesmos resultados para o setor agropecuário brasileiro. 

Segundo Castelar, Leite e Neto (2009), a abertura comercial do setor agropecuário

causa no longo prazo o PIB agropecuário, resultado que foi evidenciado por meio da aplicação

do teste de não causalidade de longo prazo desenvolvido por Bruneau e Jondeau (1999) em um

VEC. Utilizando o usual teste de Granger, os autores encontraram evidências de que o resultado

se repete para o curto prazo. Silva (2008) por meio do teste usual de não causalidade de Granger,

em um VAR estrutural, obteve evidências de que a abertura comercial gerou no curto prazo o

PIB agropecuário brasileiro. E corroborando esse resultado o teste de não causalidade de

Granger proposto por Hurlin e Venet (2008) e por Hurlin (2004) foi usado por Farias, Almeida

e Silva (2020) para evidenciar que a produtividade agrícola do Brasil gerou a exportação no

curto prazo, sendo o teste especificado para dados em painel. 

Contrariando esses resultados, Carvalho (2017) argumenta que a produção

agropecuária gerou a exportação agropecuária brasileira no período de 2001 a 2013. A tese
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evidenciou essa relação por meio da estimação de um modelo de equações simultâneas e uma

análise qualitativa baseada em condicionantes internos e externos da exportação de produtos

agropecuários brasileiros. Segundo Carvalho (2017), o crescimento da produção agropecuária

gerou um excedente que facilitou às exportações dos produtos.  

A causalidade de Granger unidirecional do desenvolvimento dos mercados futuros

de índices de ações, proxy usada para representação dos derivativos, para o PIB foi evidenciada

no longo prazo para o Brasil por Şendeniz-Yüncü, Akdeniz e Aydoğan (2018), no período que

se inicia no segundo trimestre de 1986 e termina no último trimestre de 2015. 

Vo et al (2020) argumentam que a causalidade de Granger bidirecional entre o

mercado de derivativos e o crescimento econômico se faz presente em 17 países do mundo,

sendo o Brasil um deles, e que a abertura comercial e os gastos do governo têm mais efeitos

sobre o mercado de derivativos do que o crescimento econômico e a inflação, o trabalho utilizou

dados do primeiro trimestre de 1996 ao último trimestre de 2017 para o Brasil. 

Quatro 2 possíveis relações causais entre mercado financeiro e setor real da

economia podem ser definidas: (1) mercado financeiro desenvolve o setor real da economia

(Bagehot, 1873; Schumpeter, 1912; Goldsmith, 1969; Mckinnon, 1973; Shaw, 1973; Moore,

1986), (2) setor real da economia desenvolve o mercado financeiro (Robinson, 1952; Patrick,

1966; Ireland, 1994), (3) interdependência entre os setores (Greenwood e Smith, 1997) e (4)

ausência de causalidade (Lucas, 1988; Stern, 1989). Empiricamente, Castelar, Leite e Neto

(2009) comprovaram que os contratos de derivativos agropecuários da bolsa de valores do

Brasil não influenciaram o PIB agropecuário, ou o setor real da economia, no período de 1994

à 2008. Porém, no longo prazo os autores obtiveram evidências de um efeito demanda3, o que

indicou que o crescimento econômico do setor agropecuário demandou a criação de

instrumentos de gerenciamento de riscos, os contratos de derivativos. 

Acerca da relação entre mercado de derivativos agropecuários brasileiro e setor

externo, Leite (2012) destaca, para o período de 1999 a 2011, que os preços internacionais de

commodities agropecuárias geraram no curto e no longo prazo os derivativos agropecuários. Os

resultados foram obtidos por meio da aplicação do teste de não causalidade de Granger de longo

prazo desenvolvido por Bruneau e Jondeau (1999) em um VEC. Isso é um indicativo de que o

setor externo influenciou o mercado de derivativos agropecuários. 

 
2 Como nomeados em Castelar, Leite e Neto (2008): Efeito Oferta, Efeito Demanda, Interdependência e Ausência
de Causalidade. 
3 PIB agropecuário causa o número de negócios com contratos de derivativos agropecuários. 
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Dada a importância do setor agropecuário para a economia brasileira, o presente

trabalho objetiva melhorar o entendimento sobre as relações de causalidade entre o setor

financeiro, real e externo da agropecuária brasileira, gerando evidências que possam nortear as

tomadas de decisão de longo prazo dos agentes econômicos que operam no setor agropecuário,

como produtores, investidores, exportadores, importadores e formuladores de políticas públicas,

reduzindo assim o grau de incerteza sobre os impactos de um setor no outro. Boa parte das

análises também buscam gerar evidências que corroborem com os pressupostos defendidos por

Gurley e Shaw (1960): sistema financeiro tem relações com o setor real da economia. 

 

3 METODOLOGIA 

3.1 Base de dados 

A série temporal do PIB agropecuário (PIBagro) tem como fonte o Instituto

Brasileiro de Geografia e Estatística - Sistema de Contas Nacionais Trimestrais (IBGE/SCN

Trimestral), e a da soma das exportações com as importações agropecuárias (AC) tem como

fonte a Fundação Centro de Estudos do Comércio Exterior (Funcex), sendo as séries coletadas

diretamente do Instituto de Pesquisa Econômica Aplicada (IPEA). A série temporal do número

de negócios realizados com contratos de derivativos agropecuários (B3) foi elaborada a partir

dos dados disponíveis nos relatórios mensais das estatísticas dos mercados de derivativos da

Bolsa do Brasil, os dados foram acumulados para trimestre. A amostra começa no primeiro

trimestre de 2001 e se encerra no último trimestre de 2020.  

O Índice de Preços ao Consumidor Amplo (IPCA) foi utilizado para deflacionar a

série do PIB agropecuário. A soma das exportações com as importações agropecuárias foi

calculada em valores constantes, em reais, por meio da taxa de câmbio real4. Em seguida, as

duas séries foram dessazonalizadas utilizando o método X13. Todas as séries temporais foram

postas em índices.  

 

 

 

 

 

 
4  = 




 ∗   â  . A taxa de câmbio nominal utilizada foi a média de compra, já os

índices utilizados da inflação doméstica e da inflação americana foram os de variação mensal, passados para
trimestre contabilizando a média do período. 
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FIGURA 2: Variáveis PIBagro, AC e B3agro, 2001T1 a 2020T4. 

 

 

 
Fonte: IBGE, FUNCEX e B3. 
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3.2 OModelo econométrico e a estimação do VEC por máxima verossimilhança 

Considere o processo do vetor ,  = , gerado pelo Vetor Autorregressivo

(VAR) de ordem , 

 =  +  (2) 

onde  =  ,  =  −  − ...−
 ,  é a matriz de parâmetros do VAR,  o

operador linear de defasagem,  um vetor de constantes de ordem   ,  um ruído branco

gaussiano com média zero e matriz de covariância não singular . Segundo Johansen (1988,

1991) se o sistema (2) satisfaz: 

  =  tem todas as suas raízes fora do círculo unitário ou  = , 

 Π = , sendo Π = −,  e  são matrizes de ordem    e de posto ,  <  < ,

onde Π = , 

 ⊥
 ⊥ = −  , onde ⊥ e ⊥ são matrizes de ordem    −  , tal que

⊥
  = , ⊥

  = , e  = − ⁄


− Π. 

Então, as variáveis em  são  e as combinações lineares de 
 são estacionárias, isso

implica que as variáveis são cointegradas, com a matriz de cointegração sendo  (coeficientes

dos vetores de cointegração) e o posto de cointegração sendo igual a . Assim, reescrevendo (2)

como um modelo Vector Error Correction (VEC), segundo Johansen (1991):  

∆ =  +  ∆

 +  +  (3) 

em que ∆ é o operador de primeira diferença,  é a matriz de parâmetros de ajustamento do

modelo e  = − 

 ,  = , … , − .  

Para o presente trabalho  =  e o VEC a ser estimado por máxima verossimilhança é o

seguinte: 



∆
∆
∆

 =  +   [

∆
∆
∆

]
 +  +  (4)

Sendo  =  e a relação de cointegração expressa por  =  +  +

3, representando o termo de erro de correção defasado. 

Considerando o modelo genérico novamente, defina  = ∆ ,  =

∆
, … ,∆

  e  = ∆ . O VEC pode ser reescrito da seguinte forma conforme

Johansen (1991):  

 =  − Π +  

definindo as matrizes de momento a partir do produto, 
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 = ∑






, ,  = ,, 

sendo os resíduos,  

 =  − 
,  = , 

e a soma de quadrado dos resíduos,  

 =  − 
, ,  = , 

Então, a estimação de  para valores fixos de , e  pode ser escrita como,  

 =  + Π
 

Os resíduos foram obtidos regredindo ∆ e  em k-1 defasagens de ∆ e na constante.

Logo, a função de máxima verossimilhança concentrada com respeito aos parâmetros para

, … ,  e : 

,, 
/

= 
1  0

′

1 Σ10

′ 

Minimizando a função acima, com  fixo, tem-se, 

 = −


, 

 =  − 


, 

Com isso,  


/

=


 − 



 

Minimizando a função acima novamente tem-se a escolha de ̂ = , … , , onde , … , 

são os autovetores da equação: 

 − 
 =  

normalizado por  =  . Então, além de uma constante, a função de verossimilhança

maximizada pode ser escrita como, 


/

= ∏ − ̂





 

Portanto, podemos com a escolha de ̂ obter as raízes caracteríticas de

 − 
 que maximiza a função de verossimilhança. Segundo Phillips (1998), a
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estimação do modelo VEC por máxima verossimilhança garante que os estimadores sejam

consistentes na previsão de longo prazo. Para mais detalhes da estimação do modelo VEC por

máxima verossimilhança ver Johansen (1988, 1991,1995). 

3.3 Teste de não causalidade de Granger de longo prazo em bloco por Yamamoto e

Kurozumi (2003). 

A forma complementar do sistema (2) que define explicitamente a previsão do

período h à frente pode ser escrita como,  

 =  + Ξ 

onde, 


 = 

, 
 , … , 

 , Ξ
 = 

,, … ,,  

 =







  ⋯  
  ⋯  
  ⋱ ⋮
⋮ ⋱ ⋮
 ⋯    

 
 
 


= 


…… .…… .……
 ⋮ 

 ,  =  +  + , 

 =  − , com  = , … , − ) e  = . 

Com isso, a melhor previsão linear de , dado , é dada por: 

 =  =  

Onde  =  e = ,, … ,.  

A previsão de longo prazo é definida como a previsão de mínimos quadrados

quando h tende ao infinito. Sendo que ,  , converge para uma matriz finita não nula

quando h tende ao infinito (Phillips, 1998). Com isso, a matriz de coeficientes da previsão de

longo prazo será5 dada por: 

̅ = ̅, ̅, … , ̅ = ⊥⊥
  + ⊥ − 

 = lim
⟶∞

 (5) 

 
5 No decorrer do trabalho as matrizes de (5) serão apresentadas. 
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Pode-se fazer um paralelo com o teste desenvolvido por Bruneau e Jondeau (1999)

reescrevendo (5) como função de  =  = ⊥⊥
 ⊥

⊥
 , a matriz dos multiplicadores

dinâmicos de longo prazo definida como função das matrizes ⊥ e ⊥6 (Chigira, 2003) 7: 

̅ = ̅, ̅, … , ̅ = ,−, … ,− = ⊥⊥
 ⊥

⊥
 ,−, … ,−

= ⊥⊥
  + ⊥ − 

 

Onde  =






 
 − 

⋱ ⋱

  −
 
 
 


  

,  

 = ,   ,  = , … , ,  = ⊥
 , ̈, … , ⃛, 

 =









 +  ⃛ ⋯ ⃛

⊥
  ̅ ⋯ ̅

  ⋯ 
 ⋱
⋮ ⋱
    

 
 
 
 
 
 


, 

  =  ⨂  = 
⊥  
   ⨂ 

, 

sendo  de ordem  −  + , ̈ = ⊥
 , ̅ =  e ⃛ = ,  = ,, … , − ,

sendo8  = ⊥,. 

Seja  o processo estocástico gerado por um VAR, descrito em (2), supondo que ,  e

 sejam válidas, então, 
∗ não causa  a longo prazo no sentido da definição em (1), se

e somente se, 

̅
 = , ou (7) 

̅
∗  = ,  = ,, … ,,  

sendo  =  ⨂ 
∗ .  

 
6 ⊥ e ⊥ são as matrizes ortogonais à  e , respectivamente. 
7A prova dessa equivalência pode ser encontrada em Yamamoto e Kurozumi (2003). 
8Assumiremos que H é ortonomal, e sem perda de generalidade,  =  e 

 =  , para mais detalhes ver
apêndice B.8 em Yamamoto e Kurozumi (2003). 
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Portanto, a condição testável de não causalidade de Granger de longo prazo tomada

como hipótese nula (  ) do teste é descrita em (7). Reescrevendo em função dos

multiplicadores dinâmicos de longo prazo: 

,−, … ,−
 =  

,−, … ,−
 =  

,, … ,
 =  

A diferença entre a hípotese nula, descrita em (7), do teste proposto por Yamamoto

e Kurozumi (2003) para a proposta por Bruneau e Jondeau (1999) são as matrizes de escolha,

que capturam a não causalidade para variáveis com dimensão maior ou igual à 1. No caso em

que  =  =  as hípoteses dos dois testes se assemelham, caso , > , ou algum dos

dois, as mesmas diferem e (7) representaria a hípotese de não causalidade de longo prazo em

bloco, sendo  e  as dimensões dos blocos de variáveis. As relações entre os postos (rk) de

⊥e 
∗ com  e  serão definidas na próxima seção.  

A estatística de teste usual de Wald na qual se baseia , 

 = 

 

geralmente é inviável, pois a matriz de covariância assintótica  de  é degenerada (ou

singular)9, sendo que a degenerescência de  vem de , a matriz de covariância de ̅ , obtida

como função da matriz de covariância dos resíduos estimados no VEC, onde  = ̅,

sendo  o operador que empilha as linhas de uma matriz em uma só coluna. Assim, 

 = 
  ⨂ 

  , 

onde,  


 = , 

   =  − 
  

 

  ⨂ . 

Notemos que  é de ordem   , e para que  seja não degenerada seu posto

deve ser completo, ou seja  

 
9 Uma matriz A de ordem mxn é não degenerada se o posto de A é completo, ou seja, posto(A)=min{m,n}; Logo,
uma matriz degenerada é aquela que não tem posto completo e consequentemente não possui inversa. 
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 = min, = .  

Contudo, essa igualdade dependerá de  e , e em alguns casos esses termos assumem valores

que tornam o  < , um desses casos ocorre quando  =  = , pois  seria um

escalar e o 
 =  o que implicaria em,  

 =  
 < . 

Suponha que as condições ,  e  sejam válidas e seja ̅ o estimador de ̅

construído a partir do estimador de máxima verossimilhança na estimação do VEC. Então10,

sob  

 ⁄  {̅
 − ̅

 }

→ ,


⨂


  (8) 

sendo  = lim
→∞

 ̂̂

 ,  = 

,∆
 , … ,∆

  , ̂ são os

resíduos de uma regressão de  na constante.  

Caso se confirme a degenerescência da matriz de covariância do estimador não será possível

construir a estatística deWald, e caso calculada, usualmente se torna inviável e pouco confiável.

Portanto, na próxima subseção será descrita uma solução para o problema da degeneração, que

é um procedimento baseado na inversa generalizada, conforme em Yamamoto e Kurozumi

(2003). 

3.3.1 Procedimento da inversa generalizada. 

Para inverter a matriz degenerada será utilizado um procedimento inverso

generalizado. Portanto, a estatística de Wald utilizando a inversa generalizada da matriz de

covariância para testar  é descrita por: 

 = 

~

, 

onde  é a inversa generalizada de e 
 é a distribuição qui-quadrado com  graus

de liberdade, sendo  = .11O posto de  é dado por: 

 = ⊥
∗+  − . 

 
10 Ver apêndice. 
11 Ver Rao e Mitra (1971). 
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É essencial classificar o posto de  para que seja detectado, ou não, o problema

da degeneração. Sendo  de ordem   , a condição necessária e suficiente para

que  seja completo é dada por 

⊥ =  e 
∗ = . 

Caso  >  −  ou  > , isso implica que  é degenerado por condição

de ordem. Porém, quando  ≤  −  ou  ≤ , temos que classificar o ⊥ ou


∗ , respectivamente. Objetivando isso, recorreremos ao teste de classificação de

submatrizes de cointegração proposto por Kurozumi (2003) que será descrito na subseção 3.3.2. 

Reescrevendo a estatística de Wald com a inversa generalizada: 

 = ̅


 


̂̂


⨂


 

̅


 ~



Sendo̂̂


⨂


 

a inversa generalizada de ̂̂


⨂




e  o estimador consistente
12 de  , 

 =   ̂̂

 ̂

̂. 

3.3.2 Teste de classificação do posto das submatrizes da matriz de cointegração e sua

ortogonal por Kurozumi (2003). 

Para testar13 o posto de , Kurozumi (2003) segue a mesma metodologia de Robin

e Smith (2000). Os autores testaram o posto de uma matriz analisando sua forma quadrática, o

que permitiu que no teste de Kurozumi fosse construida a estatística de teste usando os

autovalores da forma quadrática da submatriz de . As hípoteses do teste desenvolvido por

Kurozumi (2003) são: 

 ∶  =    ∶  > ,  

⊥ ∶ ⊥,
∗  =   ⊥ ∶ ⊥,

∗  >  , 

onde  ≤  < min, ,  ≤  < min, − ,  = 
∗, ⊥, = 

∗⊥, 
∗ =  e 

 
12 Ver teorema 9.2.2 de Rao e Mitra (1971). 
13 O teste de classificação do posto é realizado para o  que é candidato à causar outra variável, no caso genérico
suponha que seria .  
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⊥,
∗ = ⊥. Onde  ≥  ≥ ⋯ ≥ 2

são as raízes características ordenadas de Φ̂Ψ̂


e 
∗ ≥ 

∗ ≥ ⋯ ≥ 1
∗ são as raízes características ordenadas de Φ̈̂⊥,Ψ̈

̂⊥,
 , as quais são

soluções das equações caracteristicas: 

̂Ψ̂
 − Φ = ,  

|̂⊥,Ψ̈
̂⊥,

 − ∗Φ̈ | = , 

onde Ψ = 
 , Ψ̈ = Υ

 
Υ

 , ̂⊥ = ̂⊥̂⊥
 ̂⊥

 e 
 =   


 ,

sendo  o resíduo da regressão de 
 em ∆, … ,∆, 

 = 
 ,. Sendo que

“^” indica o estimador de máxima verossimilhança do parâmetro correspondente. 

 e Υ são de ordem  −  +    −  e  +    −  + , respectivamente,  

 = 



, Υ = 

/̂⊥ 
 

. 

Para testar a classificação da submatriz de  para o modelo (4), construímos as estatísticas de

teste ℒ e ℒ⊥ com Φ e Φ̈ definidos por: 

Φ = ̂̂
̂̂

 + ̂⊥,̂⊥
 ̂⊥


Υ


 Υ

̂⊥
 ̂⊥

̂⊥,
 , 

Φ̈ = ̂⊥,
 ̂⊥

 ̂⊥
̂⊥,

∗ + ̂
∗̂̂



̂̂̂

∗. 

Então, sob  e ⊥, as estatísticas do teste são dadas por: 

ℒ =   
2



→ 2

 , 

ℒ⊥ =   
∗1




→ 1

 , 

respectivamente. A prova se encontra em Kurozumi (2003). O teste no presente trabalho

considera apenas a presença de intercepto, sem tendência linear. 

O teste acima será conduzido sequencialmente, ou seja, será testado :  = 

contra : >  e se for aceito conclui-se que  = , caso rejeitado o processo continua até

que  seja aceita. Se :  = min,  −  é rejeitada, considera-se que 
∗ tem posto

completo. O mesmo procedimento é realizado para testar ⊥ . Desse modo, o teste de

Kurozumi classifica o posto das submatrizes de cointegração e sua ortogonal para definir se a

matriz de covariância do estimador tem ou não posto completo, detectando se existe
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degeneração. O conjunto de passos que definem a metodologia do presente trabalho, de acordo

com Yamamoto e Kurozumi (2006), é definido em seguida. 

Passo 1: Defina a ordem do VAR, número de lags ( do modelo, e em seguida determine o

posto de cointegração, , pelo procedimento de Johansen (1991). 

Passo 2: Estime o Vector Error Correction (VEC) pelo método da máxima verossimilhança e

obtenha os estimadores ̂, , ̂⊥,  e , onde ̂⊥ e ̂ são ortonormais. 

Passo 3: Construa, 

 = ∑ ̂̂





̂̂
 

onde ̂̂ são os resíduos da regressão de ̂ = ̂

,∆

 , … ,∆
  na

constante. 

Passo 4: Construa ̂,  e  usando ̂,  e . 

Passo 5: Obtenha ̅ e  usando ̂⊥, ,  e  =  ⨂ =  ⨂  ̂⊥, ̂. 

Passo 6: Dado o posto de cointegração , determine o posto de , , testando o 
∗

e o ⊥ pelo procedimento desenvolvido por Kurozumi (2003), verificando assim se

 é degenerada. 

Passo 7: Teste a não causalidade de Granger de longo prazo construindo a estatística de Wald

usual,, quando  for de posto completo, ou contruindo a estatística do procedimento da

inversa generalizada,, com um posto  apropriado, quando  for degenerada. 

 

4 RESULTADOS  

 

O teste Augmented Dickey-Fuller (ADF) e o teste Kwiatkowski-Phillips-Schmidt-

Shin (KPSS) foram realizados para as variáveis em nível e em primeira diferença, os resultados

do teste ADF se encontram na tabela 1. 

Para o teste ADF, o número de lags foi selecionado pelo critério de informação de

Schwarz (SIC), considerando um valor máximo de 11 defasagens. O teste das variáveis em

nível indicou que todas as séries são não estacionárias. Para o teste das variáveis em primeira

diferença rejeitou-se a hipótese da existência de uma raiz unitária a um nível de significância
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de 5%, o que indica que as variáveis ∆ , ∆ e ∆ são estacionárias, logo

,  e  são .  

 
TABELA 1: Resultados do Teste de Raiz Unitária – ADF. 

Variáveis |t-statistic| p-Valor Lags 
Primeira Diferença    

∆ 7.8748 .  
∆ 7.46 .  
∆ 7.8 .  

Variáveis em Nível    
 .78 .998  

 .79 .9999 4 
 .94 .9974  

Fonte: dados da Pesquisa. Nota: valores de t-statistic em módulo. O teste inclui somente intercepto. 
 

As conclusões obtidas a partir do teste KPSS foram as mesmas do teste ADF e os

resultados do primeiro podem ser consultados na tabela 2. A hipótese nula de estacionariedade

do teste KPSS foi rejeitada para as variáveis em nível e não rejeitada para as variáveis em

primeira diferença a 5% de significância. 

 
TABELA 2: Resultados do Teste de Raiz Unitária – KPSS. 

Variáveis Estatística  Valor crítico (5%) 
Primeira Diferença   

∆ .46  
∆ .96 .46 
∆ .69  

Variáveis em Nível   
 .44  

 .89 .46 
 .8884  

Fonte: dados da pesquisa. Nota: o teste inclui somente intercepto.  
 

Com o objetivo de evitar correlação14 entre os resíduos do VAR o número de lags

escolhido para o modelo foi  = 5, garantindo assim resultados mais robustos para o teste de

cointegração de Johansen (1988), o qual indicou 1 equação cointegrante considerando esse

número de lags.

A tabela 3 descreve os resultados do teste de Johansen (1988) considerando um

termo constante e que os dados não têm tendência. O teste do Máximo Autovalor e do Traço

 
14 O teste LM indicou que não existe correlação serial entre os resíduos do VAR até a defasagem 6, com 5% de
significância. 
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indicaram que a  da inexistência de um vetor de cointegração pode ser rejeitada para um

nível de significância de 5%, indicando a existência de um vetor de cointegração,  = . 

 

TABELA 3: Resultados do Teste de Johansen para o vetor (,  e ). 

Teste Hipótese Nula 
Hipótese
Alternativa 

Estatística 
 

Valor Crítico
(5%) 

 
p-Valor 

Máx. Aut.    

  =   =  5.859 .996 .5 
  ≤   =  .4446 5.89 .6 
  ≤   =  7.679697 9.645 .949 

Traço      

  =   ≥  44.9755 5.97 . 
  ≤   ≥  9.76 .68 .7 
  ≤   =  7.679697 9.645 .949 

Fonte: dados da pesquisa. 
 

Sendo as séries cointegradas o modelo a ser estimado para identificar a direção de

causalidade deve ser o VEC, pois o PIB agropecuário, a abertura comercial do setor rural e o

número de negócios com contratos de derivativos agropecuários têm uma relação de equilíbrio

ou de longo prazo. O vetor normalizado pelo coeficiente da variável  é dado por: 

 − .6947 − .79779 − 8.9685 

OVEC de ordem 5 será estimado por máxima verossimilhança para a realização do

teste de não causalidade de longo prazo por Yamamoto e Kurozumi (2003). A tabela 4 descreve

os resultados do teste de Kurozumi para identificação de degeneração da matriz de covariância

do estimador de cada variável. 

TABELA4:Resultados do teste de classificação do posto da submatriz de cointegração. 

 
:  = min,  −  

ou 
: 

∗ =  
 

 
Estatística  

 

 
 

Degeneração 

 
 

.5 
 
sim 

 
 

.9576 
 
sim 

 
 

.56 sim 

Fonte: dados da Pesquisa  
Nota: o valor crítico para um nível de significância 5% é 3.8415, caso estatística do teste seja menor

que 3.8415 não rejeitamos a  . A estatística do teste é dada por 
  

2



→ 2

 .
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Onde  é a dimensão da variável candidata a causar. 
  

Os resultados indicam uma degeneração da matriz de covariância do estimador para

todas as variáveis. Portanto, o teste de não causalidade de longo prazo com essas variáveis

causando quaisquer outras requer o uso da estatística, ou seja, do procedimento da inversa

generalizada. Como qualquer combinação com as variáveis em bloco na execução do teste de

causalidade de Granger de longo prazo terá degeneração, pois todas as variáveis

individualmente são degeneradas, então torna-se dispensável a apresentação dos resultados do

teste de Kurozumi para os blocos de variáveis. 

Quanto a dimensão das variáveis, primeiramente a execução do teste busca capturar

a causalidade individual, com as matrizes de escolha dimensionando as variáveis em 1. Em

seguida, as análises de causalidade em bloco de duas para uma variável e de uma para duas

variáveis serão feitas particionando o vetor com as três variáveis,  = 
 , 

 , 3
 , em um

bloco de dimensão 2 e em outro de dimensão 1, intercambiando-as de um bloco para outro no

decorrer das análises. A tabela 5 descreve os resultados do teste de causalidade de longo prazo.

Consideraremos também para os testes de não causalidade o nível de significância de 5%. 

O teste apontou que o  causou no sentido de Granger no longo prazo 

 e que  e  têm uma relação de longo prazo de interdependência. Surgem então

evidências de uma interdependência entre o número de negócios com contratos agropecuários

e a abertura comercial do setor, o que pode ser justificado pela expansão da oferta de

instrumentos de proteção financeira contra as flutuações de preços e pela maior demanda de

contratos especificamente para transações internacionais. Resultado esse que concorda com

alguns dos resultados obtidos por Vo et al (2020). 

Além disso, o efeito demanda do PIB para o número negócios com contratos

agropecuários para o período de 2001 a 2020 foi confirmado, resultado que pode ser respaldado

por Castelar, Leite e Neto (2009).  
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TABELA 5: Resultados do teste de causalidade de longo prazo em bloco. 
:̅

∗  =  
 

Para: 
 

    

De: 
 
 

 
 

 
 

 
 

 

−  

 

−  

 

−  

 

 

 
 
-- 

 
8.684  

 
.879∗ 

 
-- 

 
-- 

 
.75∗ 

 

 
 

4.98 
 
-- 

 
.898∗  

 
-- 

 
7.56∗ 

 
-- 

 

 
 

7.97 
 

.5486∗ 
 
-- 

 
7.8897∗ 

 
-- 

 
-- 

 

 −  
 
-- 

 
-- 

 
5.7  

 
-- 

 
-- 

 
-- 

 

 
 −  

 
-- 

 
9.969∗ 

 
-- 

 
-- 

 
-- 

 
-- 

 

 
 −  

 
7.766 -- 

 
-- 

 
-- 

 
-- 

 
-- 

 

Fonte: dados da Pesquisa  
Nota: * indica rejeição de à um nível de significância de 5%. Como as variáveis são degeneradas a estatística

a ser usada para testar  será
 = ̅


 



̂̂


⨂


 

̅


 ~

, onde 

é o tamanho da amostra e  é o posto da matriz de covariância do estimador e assume o valor 4 para os testes que
investigam a causalidade individual e 8 para os testes que investigam a causalidade em bloco. 
 
 

FIGURA3: Causalidade de Granger de longo prazo individual a 5% de significância. 

 

 

 

 
 

 

Fonte: dados da pesquisa. 

 
Os resultados do teste em bloco indicam que o número de negócios com contratos

agropecuários causou o bloco composto por PIB e abertura comercial no longo prazo. Ou seja,

existem evidências de que o setor real e a abertura comercial da economia estão sendo

conjuntamente causados no longo prazo pelo mercado financeiro. Evidências essas que foram

obtidas no caso brasileiro por Yüncü, Akdeniz e Aydoğan (2018) e por Guglielmetti (2019), e

mais especificamente para o setor agropecuário por Borges (2019).  

 

B3 AC 

PIBagro 
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Além disso, os resultados indicaram que a abertura comercial e o número de

negócios não causam simultaneamente o PIB agropecuário no longo prazo, porém existe

evidência de que o bloco composto por PIB e negócios com contratos tem uma interdependência

no longo prazo com a abertura comercial, resultado esse que pode ser justificado pelo

crescimento conjunto dos mercados financeiro e real, os quais produzem riqueza aumentando

a possibilidade de transações com parceiros comerciais.  

O teste indicou também que sozinho o PIB agropecuário causou no longo prazo o

bloco composto por abertura comercial e número de negócios com contratos, o que pode ser

justificado pela expansão da produção ao longo dos últimos 20 anos que gerou um excedente,

como descrito em Carvalho (2017), possibilitando maiores exportações e maior número de

contratos negociados na bolsa.  

FIGURA 4: Causalidade de Granger de longo prazo em bloco a 5% de significância. 

 

 

 

 
 
 

 
 

  

 

Fonte: dados da pesquisa. 

 

5 CONSIDERAÇÕES FINAIS 

 

A relação de causalidade de Granger de longo prazo do setor real para o mercado

financeiro foi evidenciada no presente trabalho como em Castelar, Leite e Neto (2009). Porém,

na análise individual não foram encontradas evidências de uma causalidade de longo prazo da

abertura comercial do setor rural para o setor real no período analisado. O resultado que

corrobora para a relação de interdependência no longo prazo entre abertura comercial rural e

mercado financeiro emite um sinal de alerta para uma possível dependência de transações com

produtos agropecuários dos instrumentos financeiros. Desse modo, as bolhas especulativas do

mercado financeiro podem impactar de maneira mais significativa as transações comerciais

com o resto do mundo, caso seja mantida a interdependência de longo prazo. 

PIBagro - 
AC B3 

AC 
PIBagro - 
B3 
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O teste de Kurozumi foi importante para a identificação da degeneração das

variáveis do trabalho. Uma vez que todas são degeneradas, a estatística teste da inversa

generalizada de Wald foi utilizada para as análises de causalidade de longo prazo. 

Na análise em bloco do teste proposto por Yamamoto e Kurozumi (2003) a

evidência que se destacou foi o resultado que corrobora uma causalidade de longo prazo no

sentido de Granger do mercado financeiro para o bloco composto pelo setor real e pela abertura

comercial, evidenciando novamente uma possível influência que os derivativos agropecuários

exerceram sobre as transações comerciais.  

Os resultados são evidências empíricas obtidas a partir do teste proposto por

Yamamoto e Kurozumi (2003) para o período de 2001 a 2020, e podem ser refinados em uma

análise futura. Incluir mais variáveis na análise, como crédito rural, inflação, taxa de juros,

número de empregos e nível de impostos pode ser interessante. Outra sugestão seria incluir

quebras estruturais, o teste de Maki por exemplo poderia ser aplicado em estudos futuros para

identificar múltiplas quebras com cointegração. 

O setor agropecuário brasileiro tem real potencial de crescimento nos próximos

anos, e o presente trabalho enfatizou através das evidências obtidas que o mercado de

derivativos agropecuários pode ser um dos motores desse crescimento no longo prazo, tanto via

exportações quanto pela oferta de novos contratos aos produtores.  

Acontribuição mais evidente do trabalho é a de que o desenvolvimento do mercado

de derivativos agropecuários gerou nas últimas duas décadas o crescimento econômico desse

setor. Portanto, a disseminação de informações transparentes e detalhadas acerca dos benefícios

dos derivativos pelas corretoras e quaisquer outros agentes desse mercado se faz necessária para

que no futuro os produtores rurais brasileiros gerenciem seus riscos com cada vez mais

eficiência, gerando assim sustentabilidade intertemporal para seus fluxos de caixa com

possibilidade de crescimento da produção.  
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APÊNDICE  

 
Para provarmos a importante convergência em distribuição descrita em (8)

considere a seguinte relação, de acordo com Yamamoto e Kurozumi (2006)15: 

 ⁄ ̅ − ̅ =  ⁄  − +  ⁄ ̅ − +  ⁄  − ̅ 

onde  =  é o estimador de máxima verossimilhança de  conforme em

Phillips (1998) e sejam as convergências em probabilidade  ⁄ ̅ − 

→  e  ⁄  −

̅

→ , onde  →  como  → , conforme em Yamamoto e Kurozumi (2006), então 

 ⁄ ̅ − ̅ =  ⁄  −  

onde  = 
  +  + 

 +⋯+ 


 





→ 

  − 


 
.  

Em Yamamoto e Kurozumi (2003) foi utilizada a mesma estratégia que os trabalhos de

Lutkepohl e Reimers (1992) e de Phillips (1998) utilizaram para a prova de (8): a análise da

distribuição assintótica da estimativa da matriz de impulso resposta. A distribuição assintótica

de ,, … , , conforme o teorema 13.5 em Johansen (1995), é dada por 

 ⁄ , , … ,  − , , … , 

→ , ⨂

 (9) 

e seja  

 =  +  + ,  − , … ,  − ,− = , , … , 
 + ,, . . , ,

derivando  com respeito à , , … , : 



,Γ1,…,Γ1′
=  ⨂  (10) 

onde  = 
 
 

 é de ordem    −  + . Seja também,  




=



 

 
15 Baseado emArai e Yamamoto (2000) e Phillips (1998). 
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= ∑





 ⨂  



 

= ∑





 ⨂  ⨂  

=  

 ⨂  (11) 

onde  = . Combinando (9), (10) e (11) obtemos 

 ⁄  − 


→ (,∑





⨂  ⨂
 ∑





⨂ 



) 

para um  fixo. Pois segundo Yamamoto e Kurozumi (2006) na convergência em distribuição

podemos escrever a matriz de covariância de  do seguinte modo  


ℎ

′


,Γ1,…,Γ1
′⨂


ℎ

′


,Γ1,…,Γ1
′
. 

Sabemos16 que  

 ⨂ 


→ ⨂ , desse modo 

 ⁄ ̅ − ̅ =  ⁄  − 

→,  ⨂ ⨂

 ⨂  

 ⁄ ̅ − ̅ =  ⁄  − 

→,

⨂ 
. 

 

 
16 Ver apêndice de Yamamoto e Kurozumi (2006). 


