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HET KALMANFILTER IN DE ECONOMETRIE: EEN LITERATUUROVERZICHT 

T.J. Mourik1 

De laatste jaren kan In de econometric een toenemend gebruik van de 

Kalmanfllter-technlek worden gesIgnaleerd. Toepasslngen ten behoeve 

van b.v. bet schatten van lineaire modellen met t1jdsafhanke11jke 

coSf f icl'dnten, decompositie van tljdreeksen en bet schatten van 

ontbrekende waarnemingen hebben piaatsgevonden. Dlt artikel voor- 

zlsb io een beschrijving van de methode in ruime zin en brengt ter 

illustratle enlge In de literatuur verschenen toepasslngen onder de 

aandacht. 

1 . Inleldlng en opzet 

De Kalmanfllter-technlek is in het begin van de jaren zestig als 

onderdeel van de systeemtheor1e ontwikkeld [Kalman (I960)]. Met 

name in de meet- en regeltechniek wordt er sindsdien intensief 

gebruik van gemaakt (bijvoorbeeld t.b.v. raketbesturing). De econo- 

metrie schenkt sinds enige jaren eveneens aandacht aan deze metho¬ 

de, die de volgende klasse modellen betreft^: 

£t " AtJ2t + Xt° + Rtit 

^t “ Bt®t-1 + Zty + St)lt 

me t 

V 
R 

w 
—t 

B 
t ’ 

en wt 

vectoren van de orde Mxl 

vectoren van de orde Nxl 

vectoren van de orde Kxl reap. Lxl 

matrix van de ofrde MxM 

matrices van de orde NxN 

matrix van de orde MxN 

matrices van de orde MxK resp. NxL 

stochastische verstorineen 
“ — / 

E(zt) - v E(^t) = °N en E 
L—til 

nulvectoren van ordes Mxl resp. 

de orde (N+M)x(N+M) 

M en °N 

is een matrix van 
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De vergelijking voor de verklaring van de waarneembare wordt 

de output- of meetvergelljking genoemd. De elementen van de niet 

waarneembare vector £t heten de ”toestandsvariabeXen" en worden 

door de zogenaamde transitie- of systeemverge1ijkingen bepaald. 

De matrices Xt en representeren exogene variabelen, waaraan 

constante co'dffici'dnten zljn toegedacht. 

Omdat model (1.1) kan worden gezlen als een andere formulerlng 

van bet llneaire dynamlsche model (waartoe o.m. de ARIMA- en 

transfermodellen behoren) , wordt wel gesproken van de toestands- 

ruimtevorm of Markoviaanse representatie hiervan3. Een meer con¬ 

crete Interpretat1e brengt echter een groot aantal bijzondere toe- 

pa s s 1 ng smog e 1 1 j kb e d en aan bet licht. Bestaat bijvoorbeeld de matrix 

A ult exogene variabelen, dan blijkt correspondent1e met bet 

llneaire regress1emode1. De toestandsvar1abe1en kunnen In dat geval 

Immers worden gezlen als (gedrags)cofe'fficife'nten. Afhankelijk van de 

specificatie van de trans1t1everge11jklngen kunnen deze evenwel al 

dan nlet t1jdsafhanke11jk en stochastisch zljn. Een toestands- 

rulmtemodel kan ook op een overz1chte11jke manler worden gebrulkt 

voor de decomposltie van een tljdreeks In trend- en se1zoencompo- 

nenten. Door een geschikte keuze van de rljen In A^ en kunnen de 

betreffende toestandsvar1abelen als zodanlg worden gefnterpreteerd . 

Meer In bet algemeen kunnen de toestandsvarlabe1en worden gebrulkt 

voor de modellering van latente, d.l. nlet waarneembare, variabe¬ 

len. 

Blj bet scbatten van modellen als (1.1) speelt bet Kalmanfllter 

een cruclale rol. Men kan volstaan met deze metbode, tndien alleen 

de toestandsvector ^0^ de onbekende parameters van bet model bevat . 

A priori kennis omtrent met name de econometric 

ecbter bljzonder ongebruike11jk. Het Kalmanfllter scblet derbalve 

als scha111ngsmethode voor econometr 1 sche modellen als (1.1) te- 

kort. Voor econometr1sten Is de metbode dan ook voornamelljk in- 

teressant als hulpmlddel. Zo kan de 1 Ike 11 hoodfunc11e van de 

3 Het Is In speclfieke gevallen nlet altijd op voorhand duidelijk 
hoe deze andere formulerlng luidt. In dat geval kan een beroep 
worden gedaan op een algoritme ult de rea 11satietheor1e [vgl. 
b.v. Otter (1984)]. In de systeemtbeor1e beschouwt men 0t als de 
verzameling variabelen waarln alle Informatle over bet verleden 
van yt Is verwerkt. Akalke (1976) heeft In deze context een 
nleuwe 1dent1f1cat1e- en schatt1ngsprocedure gepresenteerd [zle 
ook Mehra (1982)], waarblj de canonieke corre1at1emethode een 

belangrijke rol speelt. 
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verzameling Xt's volgens (1.1) onder de norma11te1tsveronderste1- 

llng worden geschteven in termen, die - gegeven waatden voor de 

niet in _t opgenoraen mode1 parameters - m.b.v. bet Kalmanfilter 

betekend kunnen worden. Door de 1ike1ihoodfunctie iteratief naar de 

onbekenden te max ima1iseren worden de maxImum-1ike1ibood-schat- 

tingen verkregen. Een tweede toepassing vindt plaats binnen bet 

multi-state Kalmanfilter, waarvoor buiten de toestandsvector uit- 

sluitend de va r ia n t i e-c o va r ian t i e-ma t r lx van de storingen, SI 

onbekend mag zijn. Deze laatste methode kan worden beschouwd1 a 1s de 

nabootsing van een "leerproces" waardoor systematische voorspel- 

fouten worden voorkomen. 

In bet vervoIg wordt zonder verlies van algemeenheid uitgegaan 

van een eenvoudig model uit de klasse modellen (1.1). Hoofdstuk 2 

is gewijd aan bet Kalmanfilter, welke In hoofdstuk 3 geplaatst 

wordt in de maxImum-1ike1ihood-context. Het multi-state Kalman¬ 

filter komt in hoofdstuk 4 aan de orde. In deze hoofdstukken wordt 

ter illustratie nader ingegaan op enkele in de econometrie uitge- 

voerde toepassingen . Het geheel wordt afgesloten met samenva11ende 

conclusies. 

2 . net Kalfflanflltet 

2.1 Algeraeen 

Bij de meeste toepassingen zal er sprake zijn van de volgende 

vereenvoudigende restricties op het in de inleiding beschreven 

model (1.1): 

Rt"IM' Bt*B> L' St”XN’ “t" “ en E(lit^jt)”° (Vi.J.t) 

Model (1.1) wordt dan: 

it - At^t + xta + 

met E ft N(0,ft) 

4 
Dlt Is voor de aflelding van de formules niet noodzake 1 i jk , 

het stelt de gebrulker In staat ora hypotheses te toetsen. 
raaa r 
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Voor toepassing van het Kalraanfi1 ter 5 mogen uitsluitend de 

t oe s t and s va r i abe len © - en niet de vector noch de matrices A t 

X^, B en ft ~ onbekend zijn. De term xta is alleen vanwege de in het 

volgende hoofdstuk aan de orde komende theorie toegevoegd. In 

speciale gevallen gelden m.b.t. ft iets minder strenge eisen. Hier- 

aan wordt zeker voldaan indien V univariaat is. De veronderste1- 
2 

lingen betreffen in dit geval de verhoudingen W/a (de hoofddiago- 
2 V 

naal-elementen van W/ worden de ”signal-1o-noise ratio’s" ge- 

noemd, zie paragraaf 3.3). 

M.b.v. het Kalmanfilter kunnen in feite meerdere schattingen 

voor dezelfde grootheden worden berekend. Deze verschillen in de 

hoeveelheid informatie die is verwerkt: een berekende waarde voor 

, 2.t» vaT(^t) var (Zj.) kan worden verkregen op basis van de 

waarnemingen voor de tijdstippen tot en met t-1 (of eerder), tot en 

met t of tot en met T>t (eventueel gelijk aan het totale aantal be- 

schikbare waarnemingen). Hiervoor worden respectievelijk de namen 

priori-, posteriori- en gladgestreken schattingen gebezigd. Deze 

schatttingen zijn gelijk aan de conditionele verwachtingen en 

varianties. Dit verklaart dat - gegeven de informatie waarover 

geconditioneerd is en gegeven de juistheid van de veronderstel- 

lingen - de schattingen voor en de best mogelijke zijn uit de 

klasse van lineaire zuivere schatters (in termen van gemiddelde 

gekwadrateerde font). De varianties en covarianties van 0^ en 
worden onder dezelfde voorwaarden exact berekend door het Kalman¬ 

filter. Een Bayesiaanse interpretatie van de methode is mogelijk 

[vgl. b.v. Harrison en Stevens (1971) en Otter (1978], doch niet 

nopdzake1ijk. In het vervolg zal deze benadering dan ook niet 

worden nagevolgd. 

2.2 De startwaarden 

Startwaarden m.b.t. moeten worden ingevoerd om het recursief 

werkende Kalmanfilter te kunnen initia1iseren . In theorie moeten 

deze gelijk zijn aan de onconditionele verwachting ^®q|q) en va~ 

riantie-covariantie-matrix (Pq|q)* De veronderste11ingen dat en 

v^ resp. j*t(Vt) ongecorreleerd zijn en dat 
N(0O|O>PO|O) zlJn 

5 Eigenlijk moet gesproken worden van het discrete Kalmanfilter. Er 
bestaat nl. ook een aangepaste versie voor modellen die in conti¬ 
nue tijd zijn gedefinieerd. Bovendien bestaat er een vergelijk- 
bare schattingstechniek voor bepaalde niet-1ineaire modellen. 
Deze aanpak staat bekend als het "uitgebreide" Kalmanfilter en is 
gebaseerd op linearisatie van het model [vgl. Jazwinski (1970)]. 
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vereist respectievelijk gebruikelijk. Overeenkomstlg het gestelde 

in de vorige paragraaf m.b.t. £2 kan in speciale gevallen worden 

volstaan met een matrix Pq|g» die op schalingsfactoren na bekend 

is. Er kan ondetscheid worden gemaakt tussen de gevallen dat 0 wel 

of niet stationair is verondersteId: 

®t = B—t-i + —t 18 een stationair proces, indien de eigenwaarden 

van B alle in absolute waarde kleiner zijn dan 1. Er bestaat in 

dit geval geen serieus startwaardenprob1eem. Voor 90|g kan een 

willekeurige waarde worden gekozen, terwiil voor P eeldt- 
0 | 0 6 

F0|0 bpq|ob'+ w 

Deze vergelijking kan iteratief worden opgelost. De exacte op— 

lossing luidt: 

vec(Pg|g) = (I - B0B) ^ecCW) 

met vec(.) de operator die aangeeft dat de kolommen van de 

matrix achter elkaar moeten worden gerangschikt tot een lange 

vector en ® het Kronecker-symbool. 

2. Als _2t = B_0t + w^ een niet-stationair proces is (b.v. als 8 = 1^), 

is het gebruikelijk om de nulvector te kiezen voor 9 en de 
0 | 0 

matrix K*IN met K een groot getal te gebruiken voor Pq|q* De 

eerste waarnemingen moeten dan worden benut om de invloed van 

deze theoretisch niet correcte startwaarden uit te laten werken 

(aanloopperiode)6. Afhankelijk van de toepassing kunnen de uit- 

komsten echter lange tijd gevoelig blijken te zijn voor de keuze 

van de startwaarden. Indien daarbij het aantal beschikbare waar¬ 

nemingen gering is, is er sprake van een serieus startwaarden- 

pr obie em. 

Is W* 0, dan kan tenslotte nog worden overwogen om als niet- 

stochastisch te veronderstel1en . In dat geval dient voor P de 
, , 0 10 

nul-matrix te worden gekozen. De optimale waarde voor 6 kan door 
0 | 0 

toepassing van het maximum-1ike1ihood-principe worden bepaald (zie 

de paragrafen 3.2 en 3.3). 

Overigens zijn de uitkomsten volgens een stelling van Jazwinski 
(1970) in de limiet van t robuust tegen de keuze van de start¬ 
waarden. De schattingen zijn dan ook bij niet correcte start¬ 
waarden pas in deze limiet zuiver. 

6 
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2.3 Priori- en posteriori-sc ha11ingen 

De notatie I wordt in bet vervolg gebrulkt als aanduiding voor 
t 

de informatie die aanwezig is in de waarnemingen .y^. De 

priori-schattingen (een-staps-vooruit-voorspe11ingen) luiden dan: 

0t|t-l - WW - B - B 9t-l|t-l <2*2> 

yt|t-l - ECltHt-l) - At + Xta - At0t|t-1 + xta (2-3) 

pt|t-l ■ B var(®t-llIt-l> B'+ W - B Pt-ilt-iB' + w (2.4) 

Qt|t-1 ' var(2tIIt.1)- A,. varCejI^j) AJ + V - AtPt, c_iAJ + V (2.5) 

Model (2.1) verklaart op voorhand deze formules. Duidelijk is dat 

de posteriori-schattlngen 6^ ^ en Pt_1|t_1 bekend moeten zijn. 

Voor t-1 komen deze overeen met de startwaarden. Indien de te waar- 

neming voor t >1 beschikbaar is, volgen deze schattingen uit de 

zogenaamde "updating"- verge1ijkingen [vgl. Duncan en Horn ( 1972) ]: 

0t|t = E^ll,.) “ 0t 11-1 + Ktet (2-6) 

^tlt ' E(2tUt) = At9t|t + Xta (2.7) 

Pt|t - var(Ot|lt). (IN - KtA^Ptit,! (2.8) 

Qt|t - var(2tllt)- A^tit-Ai + V (2.9) 

n>et Kt - Ptlt-xA^jt.! en et - yt~ y,.,^! 

Voor t=l,...,T (T bet totale aantal beschikbare waarnemingen) 

moeten (2.2) tot en met (2.9) worden uitgerekend. Eventueel kan 

door onderlinge substitutle volstaan worden met bet gebruik van 

minder formules. Bij een multivariate jjTj. “oet ten behoeve van de 

berekening van de matrix K , die in de literatuur bekend staat als 

de "Kalman gain", voor iedere t een matrix worden gelnverteerd . 

Indien de matrices A^ en in (2.1) onafhanke1ijk van t zijn en 

indien bet paar matrices (A,B) voldoet aan de eisen van uniforme 

stochast i sche rege 1 baarheid en reconstrueerbaarheid [vgl. b.v. Chan 

et a 1'. (1984)], dan convergeren de matrices P ^ | ^ ^ en P^j. Bij 

2 Bij de enige in de handel zijnde routine voor KaImanfi1tering 
(FTKALM in IMSL) is bet vanwege numerieke instab11iteit mogelijk 
dat berekende variantie-covariantie-matr1ces niet posit1ef-defi- 
niet zijn. Er bestaan ook formu1er1ngen van bet KaImanf11ter, 
waarin deze matrices gefactoriseerd voorkoraen [vgl. Bierman 

( 1 977 ) ]. 
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toenemende t naar een matrix P. In dlt geval wordt gesproken van 

het "steady state” KaImanf11ter. Controle op convergentle kan 

aanleiding geven tot belangrijke besparlngen In rekenwerk. 

Poster1or1-schatt1ngen hebben een gerlngere gekwadrateerde font 

dan pr1or 1-scha111ngen. De Informatle In waarnemlng Is immers 

toegevoegd aan de pr1 or 1-scha111ngen middels de verwerking van de 

een-staps-vooruit-voorspelfout et. Opvallend Is dat P,. | t onafhanke- 

lijk Is van et. De et's voor t»l,...,T zljn blj julste modeliering 

onderllng onafhanke11jk en kunnen worden gebrulkt voor toetslng van 

het model [vgl. Watson (1983)] 

Tot slot zlj nog vermeld dat de formules voor de posterlorl- 

schattlngen ® t | t en ^t|t n^et worden toegepast, Indlen de te 

waarnemlng en derhalve et nlet beschlkbaar Is. Is de (t+l)e waarne¬ 

mlng wel beschlkbaar, dan kunnen de poster1or1-schatt1ngen voor t+1 

berekend worden op basis van de twee-stappen-vooru1t-voorspe111ngen 

yt + l I t-1 ‘ ^ormu^es voor dlt meer-stappen-vooru11-voorspe11en 

luiden in het algemeen (k=l,2,...): 

0t+k!t “ E(®t+klIt) = Bk0t|t (2-10) 

yt+k|t - E(zt+klIt) " At+k9t+k|t + xt+ka (2.1D 

Pt+k|t “ var(°t+klIt>“ B Pt+k-l|tB' + W (2.12) 

Qt+k|t = var(Zt+klIt)- At+kPt+k|tAt+k + V (2-13) 

2.A Gladgestreken_schatt Ingen 

In termen van gemlddelde gekwadrateerde fout zljn de beste 

schattingen voor tijdstlp t die waarln ook de Informatle y ,...v 
J t + 1 * 7 T 

Is verwerkt. Deze g1 adgestreken waarden volgen ult het "fixed- 

interval", "fixed-point" of "fixed lag" recursleve schema [vgl. 

Anderson en Moore (1979)]. Deze leveren alle hetzelfde resultaat 

op. Eerstgenoemde methode Is het meest gangbaar en werkt achter- 

waart s (t=T-l , . . . 1 ) : 

81 |T - E(0t|lT) - et|t + Pt It-B'P’].! |t(0t;+1 ,T-B9t !t;) 

yt|T ’ P^ZtllT5 " At0t|l + Xt01 

Pt |T = var(0t|lT)= Pt.|t:+Pt|t B'P,.^ |t(Pt+1 |T-Pt+1 j,.)?,.].! |tBPt |t 

Qt|T - var(it|IT)= AtPt|TA^+ V 
(2.17) 
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De priori- en/of posteriori-schattingen m.b.t. alle '8 moeten 

beschikbaar zijn, terwijl vereist is dat de priori-variantie-cova¬ 

riant i e-ma t r ic e s 1(t“1.T) regulier zijn. Indien een of 

meet waarnemingen ontbreken, bestaat de kans dat niet aan deze 

laatste voorwaarde wordt voldaan [vgl. Harvey en McKenzie (1983) ]. 

Het meer rekenwerk vereisende, maar voorwaartse "fixed-point" algo- 

ritme biedt dan een oplosslng (k=1,...,T-t): 

0t|t+k “ E^®tlIt+k^ ” 9t | t+k-1 + Pt|t+k-lAt+k 

* (At+kPt+k|t+k-lAt+k+V^ let+k 

yt|t+k " E(2tlIt+k> - 9t|t+k + xta 

P11 t+k ” var(_et Ut+fc)- pt|t+k-l(IN-At+kKt+k) 

Qt|t+k - var(2tlIt+k)“ Atpt|t+kAt + v 

(2.18) 

(2.19) 

(2.20) 

(2.21) 

Het "fixed-lag" schema kent geen specifieke voordelen. 

2.5 Enige toegassingen 

Illustratief is de toepassing op het GRECON-model [lempelaar 

(1983) en De Jong et at. (1984 ) ]. Hierbij is verondersteld dat de 

cogfficiSnten in alle gedragsverge1ijkingen niet constant zijn, 

maar een random walk-proces volgen ( o=0 en B=*I). Alleen de 

storingen behorende bij de parameters uit eenzelfde gedragsver- 

gelijking zijn onderling gecorre1eerd . Als motivatie voor de niet- 

constante parameters wordt de mogelijkheid genoemd dat zlch tijdens 

de oliecrises structurele veranderingen in de Nederlandse economie 

hebben voorgedaan. Per gedragsvergelijking is als volgt gehandeld: 

Als startwaarden (®q|q tesp. P^Iq) zijn de OLS-uitkomsten voor 

parameters en parameter-variantie-covariantie-matrix gekozen. 

Als variantie-covariantie-matrix voor het multivariate random- 

walk-proces voor de parameters (W) is ook de variantie-cova¬ 

riant i e-ma t r i x van de OLS-parameters gebruikt. 

Het Kalmanfilter is toegepast voor drie verschi1lende niveaus 

voor de variantie van de storingsterm in de outputverge1ijking 

(V- o2 ) . 
V 

Als uiteindelijk niveau voor deze variantie is gekozen voor die 

waarde, die de laagste waarde voor de som van de gekwadrateerde 

een-staps-vooruit-voorspelfouten opleverde (dit criterium komt 
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niet overeen met het maximum-1ikelihood-principe , m.n. omdat 

deze voorspelfouten heteroskedastisch zijn; zie paragraaf 3.3). 

Op deze wijze werd voor iedere gedragsverge1ijking een "goede" 

waarde voor de variantie van de storingsterm v^ met daarbij beho- 

rende beloop in de tijd van de parameters gevonden. Met het aldus 

verkregen model zijn dynamische simulaties uitgevoerd, waarvan de 

resultaten zijn vergeleken met de uitkomsten volgens GRECON-83B 

(met constante 2SLS-parameters). Geeoneludeerd werd dat variabele 

parameters de aanpassing aan het verleden en de voorspelkracht 

buiten de schattingsperiode duidelijk verbeteren®. 

Ondanks deze positieve conclusie is de gehanteerde werkwijze erg 
2 

onbevredigend. Ter bepaling van de °v's is slechts zeer globaal 

geroosterd (3 punten). De variantie-covariantie-matrix van het ran¬ 

dom walk-proces (W) is daarentegen vastgeprikt. Vergelijkbare be- 

zwaren kunnen worden aangevoerd tegen studies betreffende een in¬ 

vest er ing s f unc t i e voor de VS [otter (1978)], de aanbodfuncties van 

enerzijds Fair en anderzijds Sargent [McNeils en Neftci (1982)] en 

de Amerikaanse papier- en pulpmarkt [Baudin ^_t (1984 ) ]. Zij 

zijn te ondervangen door voor de niet in de toestandvector op- 

genomen onbekenden de maximum-1ike1ihood-schattingen te gebruiken. 

3. Het Kalmanfiltet en maximum-likelihood 

3.1 Algemeen 

In dit hoofdstuk wordt eveneens uitgegaan van model (2.1). Naast 

de toestandsvector mogen echter ook de matrices A^, B en 0 en de 

parametervector a onbekende elementen bevatten [vgl. Harvey(1981) ]. 

Voor de like 1 ihood f unc t ie van T waarnemingen y ^ , y £ > • • • > y.j, geldt 

na herhaalde toepassing van de formule van Bayes (11=(y^ , • • • , yt ) ) : 

T 

L<y1.yT) = p(y1,--.yT) = n p(ytUt;_1) * pCy^ 

Dit wordt de ”voorspe1fouten-decompos1tie” van de 1ikelihoodfunctie 

genoemd . De 1og1ike1ihood bij model (2.1) kan derhalve worden 

o 
Vanwege de simultaniteit van het model zijn tevens een "two- 
stage” en "three-stage" variant van het Kalmanfilter toegepast 
[vgl. BrMnnas (1980) J. De resultaten en daarmee de conclusies 
verschilden niet veel. 
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geschreven als: 

logL - -i-log 2» 
Z tl°8lQt|t-ll 

t-1 
+ tvt t- let 

(3.1) 

De funct1ewaarde kan m.b.v. het Kalmanfilter worden berekend 

voor gegeven waarden voor de niet in de toestandsvector opgenomen 

onbekenden. De maximum-1ike1ihood-schattingen worden iteratief ge- 

vonden door de 1og1ike1ihood hiernaar te maxima1iseren. Bij ont- 

brekende waarnemingen moeten de desbetreffende termen uit (3.1) 

worden weggelaten. De termen betreffende de eerstvolgende wel be- 

schikbare waarnemingen moeten worden berekend uit de meer-stappen- 

vooruit-voorspe11ingen [vgl. Jones (1980), Harvey en Pierse (1984) 

en Nijman (1985)]. De eerste afgeleiden zijn gelijk aan de som van 

termen, die eveneens recursief kunnen worden berekend [vgl. Harvey 

en McKenzie ( 1983 ) ]. Bevatten de matrices in (2.1) veel nullen, 

enen en min-enen, dan kan een belangrijke besparing in rekenkosten 

worden verkregen, wanneer hier expliciet rekening race wordt ge- 

houden [vgl. Kooiman ( 1984) ]. Zoals reeds in paragraaf 2.3 is 

gesteld kan in voorkomende gevallen eveneens bespaard worden door 

te controleren op convergentie van de matrix P £ | j. ^ • 

Met betrekking tot de startwaarden kan een nog niet behandelde 

procedure worden nagevolgd. In speciale gevallen, w.o. de situatie 

dat univariaat is, zijn numerieke vereenvoudigingen mogelijk. 

3.2 De startwaarden 

Een stationaire ^ levert geen startwaardenprobleem op, omdat de 

matrix P , dan exact berekend kan worden. Dit moet echter iedere 
0 | 0 

iteratie gebeuren als de matrix V onbekend is. Is bovendien de 

matrix B niet (geheel) bekend, dan moet zelfs iedere iteratie op 

stationariteit worden gecontroleerd. Bij een niet-stationaire 

zouden de eerste termen uit de 1og1ike1ihood kunnen worden wegge¬ 

laten, raaar het tijdstip waarop de schattingen tamelijk onafhanke- 

lijk van de startwaarden zijn, is niet alleen afhankelijk van de 

toepassing, maar kan ook sterk afhankelijk zijn van de iteratie. 

Dit startwaardenprobleem kan, mits W*0, worden voorkomen door te 

veronderstellen dat alleen 0 niet stochastisch is, zodat Pq|q 

gelijk is aan de nul-matrix [vgl. Rosenberg (1973), Harvey en 

McKenzie (1983 ) ]. 
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Het Kalmanfllter met als startwaarden ©q» 0 en Pq|q= © produ- 

ceert iedere iteratie de een-staps-vooruit-voorspe1fouten 
* * * 

©e bij de optimale startwaarde - ©^ + ©^ behorende 

voorspelfouten kunnen als volgt worden geschreven T): 

et - e* - AtGt_! 00 (3.2) 

met G,. = B(In - KtAt;)Gt._1 en G0= B 

Aangezlen de var1antie-covariant1e-matr1ces van 0 en £ bij beide 

filters gelljk aan elkaar zijn, geeft invulling van deze voorspel- 

fouten in de 1ogiike1ihood (3.1), differentiatie naar Qq en gelijk- 

stelling aan 0: 

A 
e„ 

[t^ Gt-iAtQt|t-iAtGt-it'1* X Gt-iAtQt|t-ie* (3-3) 

M.b.v. deze expressie kan 0q uit de 1og1ike1ihood worden geconcen- 

t r e e r d : 

logL ■J log 2, - j 
T 

t-1 {log IQ 11 t-l 1 + 

*• _1 * 

;t Qt|t-let ' 96Gt- LAt^!t-, 

(3.4) 

Dit is de exacte 1ogXike1ihood, indien de toestandsvector uitslui- 

tend op t-0 niet stochastisch is (veronderste1d ) . 

3.3 Speciale gevallen 

Er kan volstaan worden met het maxima 1 iseren van de naar V ge¬ 

concen t r ee rd e log 1ikelihood, indien 

- %_t unlvariaat is (M=l) 

- multivariaat is met V een diagonaaImatrlx en A , B en W blok- 

diagonaal met het aantal blokken gelljk aan de dimensle van 

2t(M). 

De formules voor de maximum-1ike1ihood-schattingen van de M onbe- 

kenden uit V zijn dan bekend. Dit wordt in het navolgertde aange- 

toond voor het geval dat univariaat is. 
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Schrijf W = W en P0|0 = o* P0|0 met W en P0|0 matrices van de 

orde NxN. De priori-variantie-covariantie-matrices van £t en 2.t 

luiden dan: 

Ptlt-1 - % pt|t-l “ 0v (B Pt-l|t-lB’+ 5)> 

Q t , - o2 Q I. , - °2 (A P | tA'+I) yt t-1 v xt t-1 v t t]t-l t 

2 
In deze notatie blijkt 0^ als aparte factor in de formulas voor 

p . en 0 , , te verschilnen. Van groot belang is dat deze 
t|t-1 ^t|t-1 

factor verdwijnt uit de formulas voor de posteriori-schattingen 

9t|t en yt|t ^Zle en Kennis van W, 0O|O en P0|0 ” 

gegeven waarden voor de overige niet in de toestandsvector opgeno- 

men onbekenden - is daarom voldoende om de KaImanfi1terschattingen, 
2 

op een scha1ingsfactor voor de varianties na, te kunnen bere- 

kenen . 

De loglikelihood (3.1) wordt nu 

T 

log! - - | log2 it - T< ^ lo8l%( Vt|t-lAt+1)J 

(3.5) 

+ 2 et/^v(AtPt|t-lAt+1)l) 
t = l 1 

Maximalisatie van deze functie naar a geeft: 

a 2 1 r 2., , - 

°v " f ^ et/(A^P 
t = 1 

t‘t|t-lA;+1) 
(3.6) 

Invulling van deze laatste formula in (3.5) levert de naar 

geconcentreerde loglikelihood op: 

logLc = C- £ log 02 - ^ log(AtPt|t_1A^+l) (3.7) 

met C = - ylog 2ii - T/2. Wordt bovendien Oq constant v er ond e r s t e Id , 

dan geldt analoog aan het gestelde in de vorige paragraaf: 

.a 2 * 

I Gt .A 1A 
t-1 

t-i''t,1tut-l ! 
l-l l G 1 _. A ' e 

t-1 
t-l^t^t 

T e*2 - e^.G.^Qp 

t’1 AtPt|t-lA^+1 

(3.8) 
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2 
Deze schattingen voor 00 en Ov volgen uit het Kalmanfilter met 

startwaarden S0|0 = 0 en P0|0 = 0. De naar 0O en geconeentreerde 

loglikelihood is in dit geval gelijk aan (3.7), met dien verstande 
2 0 

dat de term a vervangen moet worden door o'1' 
v v 

3.4 Enige_toe2assingen 

Ter herinnering zij nogmaals gezegd dat een lineair dynamisch 

model in toestandsruimtevorm kan worden herschreven. De in dit 

hoofdstuk beschreven methode heeft dan ook met name bekendheid 

gekregen door toedoen van Harvey en Phillips (1979), die op deze 

wijze de loglikelihood van een univariaat ARMA-mode1 hebben bere- 

kend. Gardner e_t a 1. ( 1980) hebben hiervoor programmatuur ge- 

publiceerd . 

Eveneens is reeds gesteld dat de methode interessant is voor het 

schatten van trend- en seizoencomponenten in een reeks. Harvey en 

Todd (1983) hebben hiervoor het door hen genoemde "basic structural 

model voor een niet—stationaire reeks onder de aandacht gebracht^: 

it = ®lt + —31 + it 

-lt= ®lt-l + —21-1 + ilt 

—2 t= —2 t-1 + —2t 

—3 t= —3 t- j + «3t 

Alle stochasten zijn univariaat. 01t stelt de (tweede-orde niet- 

stationaire) trend voor. ,®3t is de seizoencomponent met s het aan- 

tal te onderscheiden seizoenen10. De storingen zijn onderling onge- 

correleerd veronderste1d . Van de signal-1o-noise ratio's 
2 2 

°w^/°v(>2>3) moeten de maximum-1ike1ihood-schattingen worden 

berekend. Dit model korat overeen met een ARIM A ( C , , s + 2 ) x ( 0,1,0 ) - 

model onder s-2 niet-1ineaire restrlcties. 

9 Dit model kan overigens ook m.b.v. het EM—a 1 goritme of m.b.v. 
methoden uit het frequentiedomein worden geschat Ivgl. Harvey en 
Peters (1984)]. 

Achter de laatste vergelijking volgen voor de volledigheid nog 
—3t-j= —3t-j (i = 1 . • • • . s-1 ) . De grootte van s is niet van belang 
voor het aantal modelonbekenden, maar wel voor de dimensies van 
de vectoren en matrices in de KaImanfi1ter-verge1ijkingen. De 
schrijvers hebben ook andere mogelijkheden voor de specificatie 
van het seizoenpatroon genoemd [vgl. ook Harvey (1984)]. 
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Gersch en Kitagawa (1983) onderzochten een hele klasse modeller!: 

een AR(p)-component is toegevoegd en de trend is gespecificeerd als 

een niet-stationair proces van op voorhand onbekende orde. Ook de 

AR-parameters zijn geschat. Voor verscheidene economische tijdreek- 

sen is naar bet beste model gezocht, echter met als enig criterium 

Akaike's AIC11. De schrijvers cone1udeerden dat de ruimere speci- 

ficatie met name tot een gladder beloop van de trendcomponent 

leidt. Xevens bleek dat, wanneer op verge1ijkbare wijze per reeks 

gezocht wordt naar bet model dat de beste twaalf-stappen-vooruit- 

voorspellingen genereert12, andere optimale modellen resulteren. 

De Vos (1983) schatte een vergelijking voor de Nederlandse gira- 

le tegoeden. Hij ging uit van een eerste-orde niet-stationaire 

trend (0 = 0 in het structurele basismodel), seizoencomponenten 
— 2t 

(als in het basismodel) en als waarneembare verklarende variabelen 

een inkomens- en een rentevariabele (zowel de actuele waarden als 

enige vertrag ingen ) met constants cogfficlenten . Van deze cogffi- 

cignten (a) en van de signa1-to-noise ratio's zijn de maximum-like¬ 

lihood - s c ha t t i ng e n berekend. Deze benadering wljkt dus af van de 

conventione 1e aanpak door de opname van als toestandsvariabelen 

gemode11eerde trend- en seizoeninv1oeden . 

Nijman en Palm (1984) hebben als volgt voor enkele variabelen 

uit het KOMPAS-submodel voor de arbeidsmarkt kwartaa1cijfers uit 

jaartotalen geconstrueerd: 

1. een lineair model voor de jaartotalen is geschat 

2. een hiermee consistent model voor de kwartaa1cijfers is bepaald 

3. dit laatste model is herschreven in toestandsruimtevorm en 

geschat m.b.v. het Kalmanfilter (m.b.v. meer-stappen-vooruit- 

voorspe11ingen) in de context van maximum-1ike1ihood 

4. de berekende waarden voor de outputvariabele zijn glad gestreken 

ten einde de beste schattingen van de tussenliggende niet-waar- 

neembare kwartaa1cijfers te verkrijgen. 

1 1 ■21ogL+2k met k het aantal te schatten parameters. Dit AIC 
criterium is vergelijkbaar met de voor vrijheidsgraden gecorri- 

geerde R bij regressie. ^ 

12 Door het maxima 1 i s e r en van H P ( y t-111--i ? ) m.b.v. (2.10) t.ra. 
t-13 

(2.13). 
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4. Het multi-state Kalmanfllter 

4 . 1 Algemeen 

Het toestandsruimtemode1 (2*1) kan ook met behulp van het multi- 

state Kalmanfllter geschat worden. De matrices uitgezonderd ft 

moeten daarvoor evenwel bekend zijn, terwijl eventuele exogenen 

niet mlddels » maar middels moeten worden gemode11eerd. 

VerondersteId wordt dat de waarneembare vector zich in een 

van een te kiezen aantal (K) verschi11ende overigens niet-waarneem— 

bare toestanden (de states ) kan bevinden- Tussen twee opeenvol- 

gende tijdstippen kan sprake zijn van een overgang naar een andere 

toestand. ledere toestand wordt gekarakteriseerd door een andere 

waarde voor de variantie-covariantie-matrix , S2, van de storingen. 

De volgende K modellen worden derhalve naast elkaar beschouwd: 

4° 

e<‘> 
“t 

—t 

A 0(1) + v(1) 
t-t -t 

b 4-1+ 4° 

= N(0,S2(i)) , 

i-1, 

lo w (i) 

,K 

en E 
41> 
(i) 

—t 

(j) 
—t 

(j) 

(4.1) 

0 (Vt,i*j). 

£^1') dient als notatie voor de stochast 0 , conditioneel op de 

voorwaarde dat op tijdstip t toestand i van kracht is, of, anders 

geformu1eerd , dat het i model uit (4.1) het correcte model is voor 

tijdstip t. De verzameling ^'s moet worden opgevat als een 

raster voor de gehele ruimte van mogelijke waarden. Het multi-state 

Kalmanfllter houdt in dat de schattingen voor de 0^'s en de 's 

(en hun varianties) berekend worden uit de Kalmanfilter-resultaten 

voor de afzonder1ijke modellen [vgl. Harrison en Stevens (1971), 

Bar (1980) en Kool (1981)J. 

4.2 De_oors2ronkelijkegedachte 

Verwachtingsvariabelen worden vaak univariaat op adaptieve wijze 

geconstrueerd overeenkomstig de ARIMA (0,1,1)-specificatie: 

it “ yt-l + it ~ xit-l ” (1"x) + it -1^4<1 (4.2) 

Een nadeel van deze methode is dat X constant is veronderste1d , 
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waardoor systemat1sche voorspe1fouten mogelljk zljn. Daar komt nog 

blj dat bij toepassing van een conventionele schattingsmethode de 

tesulterende verwachtlng voor y^_ met t gelijk aan een tljdstip ult 

de schattingsperlode mede gebaseerd Is op informatie die op dat 

tljdstip in feite nog niet beschikbaar was. Strikt genomen kan aan 

zo'n verwachte waarde geen economische betekenis worden toegekend. 

Beschouw nu (v en ongecorre1eerd ) : 
“ t *“t. 

!t= it + 

it- it-i 

(4.3) 

Tussen X en in model (4.2) en 
2 2 

o en o in model (4.3) bestaat 
v w 

een unieke conespondentie. Veronderstellen we echter een raster 

2 2 
van mogelijke waaiden voor en en berekenen we de verwachte 

waarde voot tijdstip t als een met tijdsafhanke1ijke wegings- 

co'dfficignten gewogen geraiddelde van de bij elk rasterpunt beho- 

rende Kalmanfiltetschattingen dan hebben we a.h.w. een 

tijdsafhankelijke X gemode1leerd. Deze verwachtlng is bovendien 

alleen op de informatie uit de waarnemingen tot en met tijdstip t-1 

gebaseerd. 

Uitgaande van (4.3) kunnen drie verschi1lende toestanden worden 

onderscheiden: 

1. geen verandering 

2. permanente niveau •• in utatie 

3. uitschieter 

normaal 

no rmaa1 

g r oo t 

o 
w 

0 

g r oo t 

0 

Een voorspeller kent kansen toe aan elk van deze mogelijkheden. Als 

waarneming beschikoaar is gekomen, kan hij een oordeel uitspre- 

ken over de toestand van waarneming ^ en zal hij zijn kansen (de 

gewichten) in meer of mindere mate aanpassen. De hierboven met 

"groot” aangeduide varianties bepalen de randen van het raster. Zij 

moeten derhalve waarden krijgen die m.b.t. de endogene variabele 

1 3 groot genoeg zijn 

Het voorgaande vormt de oorspronkelijke motivatie voor gebruik van 

13 T.b.v. de interpretatie is het gewenst om voor het "normale" 
niveau voor een als zodanig te beschouwen waarde te kiezen. 

Bar (1980) heeft een methode gegeven om hiervoor een benadering 

t e vind e n. 
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het multi-state Kalmanfi11er . Deze methode is echter niet alleen 

toepasbaar indien model (4.3) aan de otde is, maar ook indien wij 

te maken hebben met een ander model uit de klasse modellen (4.1). 

Vanzelfsprekend kunnen de te ondersche iden toestanden dan niet zo 

duidelijk worden gelnterpteteerd als hierboven. 

4*3 525^®n en veronderstellingen 

zen , 

i-1, 

r e s p 

Ervan uitgaande dat de K te ondetsche iden toestanden zijn geko- 

. UK „(i) 
0|0 c“ vac'-^0 

zijn de startwaarden E (_0g1 5 ) - 0^ en var(_0^"') = 

,K noodzakelijk. Daarbij wotdt ve r ond er s t e Id dat ©jj^en 

w 
—t 
(i) 

ongecorreleerd zijn (Vi,t) en dat 

•0|o v°°r 

e* 
-o 

N(0(1) pC1) 
-0 ^ 0|0’ 0|0 

Bovendien moeten waarden worden toegekend aan de kansen dat 

toestand i op tijdstip t=0 van kracht is. Deze kansen worden in het 

vervolg genoteerd als 15-Pr(S0=i) voor i-l,...,K. De niet 

waarneembare stochast j>t neemt discrete waarden aan en geeft weer 

welke toestand op tijdstip t van kracht is ofwel wat het ware model 

is voor tijdstip t. We kunnen dus schrijven 0 |x ,s =i. De 

verdeling van _0Q is dan bekend: 

-0 

K 

E q 

i = l 

(i) 
0 

N(0(|) p^)) 
^ 0|0> 0 |0; 

Er zijn meer startwaarden c.q. veronderstellingen noodzake¬ 

lijk. Deze zullen in het beloop van de beschrijving duidelijk 

worden . 

4.4 Het algoritme 

In deze paragraaf worden de formules voor de posleriori-schat- 

tingen voor en vat(^t_j) gepostuleerd (overeenkomstig de in de 

vorige paragraaf genoemde veronderstellingen omtrent t«l), waaruit 

vervolgens de formules voor de posteriori- schattingen voor 0 en 

var(_6t) worden afgeleid. Deze blijken qua vorm gelijk te zijn aan 

de formules voor tijdstip t-1. De posteriori-schattingen voor £ en 

var(£t) en de pr i o r i-s c ha 11 i ng en voor ©^ , var(_0t), en var(£ ) 

volgen eenvoudig uit deze resultaten (zie de 1iteratuurverwijzingen 

in paragraaf 4.1). 
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M.b.t. tijdstip t-1 nemen we aan dat de parameters van de vol- 

gende verdellngen bekend zljn 

0(i) = Nf eC1) P(i) ) (A.4) 

De kansen q[^- Pr (£t_1-i I It_1 ) worden ook bekend veronder s t eId . De 

po s t er lor 1-verdel ing van luldt dan: 

-t-1 | t-1 
1-1 

( 1 ) p ^ ^ ^ ) 
’t-l N( t-llt-l,Ft-llt-l; 

(4.5) 

Dit betekent dat 

.(i) nCD 
VlU-l - ^^t-l^t-l) 9i-Ht-l 

pt-nt-i “ var(-5t-i|it-i) ” i.Vt-i lpt-ut-i 

(4.6) 

+ (9 (i) CD _e 
t-iit-i~ t-iit-iM t-iit- i" t-i it-i 

)• 

Voor tijdstip t (na bet beschlkbaar komen van yt) zljn de 

stochasten 111’^-t-1 ’1’-t”J V8n belan8’ wa = rvoot Zeldt 

g(d-»J) _ p(i«J)) 
-tit N(9t|t * Pt|t } 

met 

i- 9^;3) - "t-iu-i+ (^t-iit-i8^ w(J)) 

* A’ W(J))A* + V(j)}'1e^i) 

2. e C1) » p pCD t = yt - A^B Bt_1 |t_1 

3- p[UJ) - BPt-i|t-lB'+ wU)- (BPt-i|t-lB' + w(j)) 

* Ai tAt(Bp[-!it-iB’+ w(J))Ai 

* At(Bp[-!it-iB,+ w(j)) 
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De overgangskansen q ^ 1 ’ J 5 “Pr (it_ t = i-l,. = j I 11 ) moeten worden bete- 

kend . In de volgende patagraaf wordt hler op ingegaan. In dlt sta¬ 

dium worden ze bekend verondersteId . De poster1or 1-verde11ng van 0 

luidt dan: 

-tit l.j-l^ ^ tit 
pU, j) 
t|t ) 

Derhalve is de posterlor1-verdeling van een gewogen som van R2 

normale verdelingen, indien de poster1or1-verde11ng van 0 een 
, —1-1 

gewogen som is van K normale verdelingen (zle (4.5)). De pos¬ 

ter 1 o r i-ve rd el 1 ng van is dan een gewogen som van normale 

verdelingen (etc.). Harrison en Stevens (1971) hebben voorgesteld 

om de posteriori-verdelingen voor elke t te 

(j=l,...,K). Dit voorstel houdt de volgende 

= N( 9^ 
-tit t|t’ lt|t; 

" condenseren" 

veronderstelling i n : 

(4.7) 

zoda t 

■5t|t “ ^ q£J)N(0(f>, P^>) (4.8) 

t 

1- iSJ) 

. od) ^ q^1’^ fi.n 
tft -q(j) 8t|t ' 

’• ’If! -J, ^ I 

De posteriori-verdeling van _0^ is op deze wijze benaderd door een 

gewogen som van K normale verdelingen11*, zodat de posteriori- 

verdelingen m.b.t. de tijdstippen t—1 en t dezelfde vorm aanneraen. 

De posteriori-schattingen voor en var(0 ) zijn: 

0 
tit 

(j)9(j) 
t t|t 

tit 
j-1 

C|tJ)(P[|t + ( 0^)- 9 , ) ( 9 . ) * 
t|t t|t'V t|t t|t; 

,(j). 
(4.9) 

14 
In Gathercole en Smith (1983) is een zoekstrategie" geformu- 

leerd , waarmee een betere benadering wordt verkregen. 
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(4.4), (4.5) en (4.6) corresponderen met (4.7), (4.8) en (4.9). 

Langs deze lijnen zou ook meet stappen voorult voorspeld kunnen 

worden. Binnen de context van het multi-state Kalmanfilter wordt 

niet gesproken over g1adstrijken . 

4.5 De overgangskansen 

Gegeven waarnerolng y raoeten de kansen dat het proces zich op 

tijdstip t-1 in toestand 1 en op tijdstip t in toestand j bevlndt 

bepaald worden. Door meerdere malen de formule van Bayes toe te 

passen kunnen deze kansen worden ontleed: 

Pr(St_1 = i,St-jlIt) 

- Pr(2t=yt^t-l-it-l"1>it=J) 

* Pr(£t-i=i^t-i) (4.10) 

* Pt<st=jI It-!,st_1-i)/Pr(2t”ytIit-1) 

- R^’j)*R^t)*Rlt’;1)/Rlt 

De factor kan opgevat worden als de normalisatieconstante, 

omdat deze onafhanke1ijk is van i en j. Vanwege 

yCi.J) = y II 
^t 11-1 it11 

geld t 

„(i,J) _ 
21 

S -1 S =1 - N(y^’^ Q(1 *j) ) t-1*_t-i 1t J N^yt|t-1*^t|t-1; 

1 r w (i. j)N,„ 
(i.T)',Texpl"^(yt~yt|t-i) Q t|t-l l7t yt|t-l'' 

De factor R^ Is gelljk aan de bekende kans • R4t’^ ult 

(4.10) geeft problemen. De gebrulker moet hleraan zelf waarden toe 

kennen. In de literatuur wordt m.n. het schema van Lawson (1980) 

toegepast, waarvoor de startwaarden R^q*^ (i , j“1,•••»K) noodzake- 

lijk zijn: 

R (i. j) 
41 

R(i>j)+ 
R4t-1 

K 
I 

k= 1 
q 

( j.k) 
t-1 

K 

I (R 

J-l 

(1.3) 
4t- 1 

K 

+ I 

k-1 

(4.11) 

Een ander schema dan (4.11) kan ook gekozen worden. Welke keuze 

ook wordt gemaakt, de formules (4.10) zljn dan ult te rekenen, 

waarmee de overgangskansen bekend zljn. 
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4.6 Enige toepassingen 

Deaton (1976) heeft gesteld dat de hoge spaarquotes In het 

Verenlgde Koninkrijk In de zestiger en zeventlger jaren veroorzaakt 

werden door gerlngere consumptieve bestedlngen als reactle op als 

onverwacht ervaren prijsst1jg1ngen. Dit onderbouwde hlj erapirisch 

ra.b.v. de schatt1ngsresultaten van een lineaire vergelijking waarin 

de nlveau-mutatie van de spaarquote o.a. verklaard wordt door de 

gerealiseerde inflatie. Daaraan lag de veronderstelling ten grond- 

slag dat de verwachte inflatie constant In de tijd is. Lawson 

(1980) modelleerde daarom eerst de inflatie als een tweede-orde 

niet-stationair proces en schatte de verwachte inflatie als de §§n 

staps-vooruit-voorspe11ing van de inflatie volgens het multi-state 

KaImanfi11er . Dit betekent dat naast de in paragraaf 4.2 m.b.t. 

(4.3) onderscheiden toestanden ook nog rekening gehouden is met de 

mogelijkheid dat er een mutatie optreedt in de groei van de 

inflatie. Vervolgens herschatte Lawson de spaarquote- vergelijking 

onder de gewijzigde veronderste11ing dat de mutatie in de spaar¬ 

quote wordt verklaard door de afwijking tussen verwachte en gerea- 

liseerde inflatie (en verder dezelfde verklarende variabelen). Op 

grond van de resultaten werd geconcludeerd dat onverwachte inflatie 

inderdaad een significante invloed heeft gehad op de spaarquote in 

het Verenigd Koninkrijk. 

Het op deze wijze construeren van verwachtingen is vooral nage- 

volgd door de monetair-econoraen aan de Erasmus Universiteit te 

Rotterdam. Borahoff en Korteweg (1980) hebben bijvoorbeeld op deze 

wijze verwachtingen gemaakt voor enkele exogene variabelen die als 

zodanig voorkoraen in een model waarin de wisselkoers centraal 

staat. De multi-state KaImanfi1ter-schattingen voor de standaard- 

deviaties van enkele verwachtingen zijn bovendien binnen het wis- 

se1koersraode1 gebruikt als risicoproxies. Er is daarbij sterk bena- 

drukt dat deze handelwijze in overeensteraraing is met de hypothese 

der rationele verwachtingen [vgl. ook B3r (1980), Kool (1981), 

Borahoff (1 982 ), Hein en Veugelers (1983 ) en Hafer ^e_t a_l. ( 1983 ) ]. 

Woittiez (1984) heeft m.b.v. gesimuleerde reeksen onderzocht in 

welke gevallen opname van een waarneerabare verklarende variabele 

met een tijdsafhanke1ijke coefficient tot betere multi-state Kal¬ 

man f i 1 t e rvoo r s pe 1 1 i ngen leidt. Dit is 1ogischerwijs sterk afhanke- 

lijk van de saraenhang tussen de variatie in de endogene en exogene 

variabele. Als praktische toepassing zijn binnen de waarneraings- 

periode een-staps-vooruit-voorspe11ingen gegenereerd voor de 
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omloopsnelheid van geld, het prijspeil en het nationaal inkomen in 

constante prijzen. Het benutten van de informatie die de geldhoe- 

veelheid en vertraagde endogenen geven door deze als verklarende 

variabelen in de desbetreffende modellen op te nemen had doorgaans 

betere voorspe11ingen tot gevolg. 

5. Samenvattende co nclusies 

Het Kalmanfilter is van toepassing op modellen die in toestands- 

ruimtevorm luiden dan wel als zodanig kunnen worden herschreven. 

Hiermee kunnen alleen schattingen c.q. voorspe11ingen voor de endo- 

gene variabele(n) en toestandsvariabele(n) worden berekend. Af- 

hankelijk van de toepassing kan er sprake zijn van een serieus 

startwaardenprobleem. Omdat de varianties en covarianties van de 

storingen (en overige niet in de toestandsvector opgenomen model- 

parameters) bekend moeten zijn, is de methode binnen de econometric 

ongeschikt voor zelfstandige toepassing. 

Als hulpmiddel is de methode echter waardevol, wanneer aanvul- 

lend de niet in de toestandsvector opgenomen onbekenden geschat 

worden door toepassing van maximum-likelihood. Een niet-1ineaire 

functie raoet worden geoptimaliseerd, waarbij de waarnemingsperiode 

iedere iteratie m.b.v. het Kalmanfilter moet worden doorlopen. 

A1 dan niet tijdsafhankelijke en/of stochastische cogfficienten, 

niet-waarneembare variabelen als b.v. trend- en seizoencoraponenten 

en ook ontbrekende waarneraingen kunnen aldus op bevredigende wijze 

worden geschat. De methode wordt in de econometric nog onvoldoende 

geplaatst binnen een ruimer kader, waarin ook aandacht wordt gege- 

ven aan identificatie en diagnostische verificatie. De een-staps- 

vooruit-voorspelfouten bieden hiervoor een belangrijk aangrijpings- 

pun t . 

Voor toepassing van het multi-state Kalmanfilter is kennis van 

de varianties en covarianties van de storingen evenmin noodzake- 

lijk. Overige niet in de toestandsvector opgenomen modelparameters 

moeten wel bekend zijn. Deze methode behelst weging van verschil- 

lende parallelle KaImanfi1ters (met enige correctie) en is vanwege 

het vele noodzake1ijke rekenwerk alleen geschikt bij gebruik van 

zeer eenvoudige modellen voor b.v. de constructie van verwachtings- 

variabelen. Een ander onbevredigend aspect is dat - eveneens om 

nuraerieke redenen - een beroep moet worden gedaan op benaderingen. 

Bovendien moet de gebruiker de aanpassing van de overgangskansen 

exact specificeren. 
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