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1. Inleliding
M. OGAWARA (1951) leidde een exacte toets tegen ketlting-

correlatie in een reeks waarnemingen af, terwiljl E.J. HANNAN

(1955) dezelfde methode toepaste wanneer aan deze waarnemingen
cen lineair regressiemodel ten grondslag ligt. HANNAN bespreek®
beide gevallen en vergeli jkt de afgeleide toetsen met de toets
gebaseerd op een rechtstreekse schatting van de correlatieco&f -
ficitnt en met de toets van J. DURBIN en G.S. WATSON (1950,
1951) . De procedure van HANNAN
tingen en exacte betrouwbaarheidsgrenzen voor de regressie-

ceeflt bovendien zulvere schat-

coBfficidnten ook indien kettingcorrelatie zanwezig 18. Deze
schattingen zijn echter in vele gevallen nlet de meest doel-
treffende.

Voor een ultvoerigere bespreking van het linealre regressle-
model en van de wenselljkheid van een toets tegen kettingcorre-
latie verwijzen wij naar het colloguilum-verslag o 174 (M 62) over
de toets van DURBIN en WATSON.

2., Methode van M. OGAWARA (1951

>2.1. OGAWARA onderstelt dat voor de waarnemingen i , ..., u
4, a
= =
het model: S
_ ; 1)
( 2 ® ’1 ; 1 ) s f — = e L4 ,k { - " Sy ;‘ ¥ “1 ;3
Y, L m

voldoet, waarbij de grootheden . normaal verdeeld zljn me<t

Wl I o T q

.

verwachting O en variantie 7" ; ze behoeven echter nilet onder-
ling onafhankelljk te zljn, maar kunnen een kettingcorrelatie

van de eerste orde vertonen, d.w.Z

(2‘1;2) i"“j‘:,.i;"“" EJ E:..“‘::;i“,,"!' ,?:;rL {{:“’2& - Jg‘n'*'?).:
waarin hi(ﬁﬁ is en de v, onderling onafhankell jk
N{o, f”)wl 2)yerdeeld : 21jn

i&an gebruikeli jke toets voor de hypotheselo o 1s dile g@bam
scerd op de schatting (M.G. KENDALL (1944)).

(5.453) 1§”~ | /« AT amed -
133 o= 2y -3y - BYVE (- 8,) 50 )
VOoOor Q%fcerste orde kettingcorrelatie coéfficiéntip . Hlerin 1is

¥ = &5 3//ﬁ7hﬁ) . De verdeling van %, 1s echter nogal ingewlk-
k@ld zodat hi<rvoor een benadering gabvuikt moet worden.

Aoiikis ARy AT Wi WY kel onmiine ViR N e el AR

1) Stochastische grcotheden worden door onderstre@pte letters
we@rgegeven.
2) {)u.cri) gebruiken wij als symbool voor een normale ver-

ng met g@middeld@/m en variantie o .
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en dus E}
) i 2 /
- | . L W, L

...Z:z% Mt/jif}*‘:’,—f 1. > "tfzwu;’#“‘%zt {“"zt A T ? 2f+3

Noemen wilj hilierin rog
fdef o

-2-{-[: ~ “Lizf - éff”&if/uif’jé(g’ ’ Mﬂl‘.-}-‘!}

dan 1s dus
L2354 : -y Y v b1, ..M
(2.25%) ,zzf J;+J: t T ¢ 2 ( ’ > ~)’
waarin de fg; (onder voorwaarde van gegeven 4, (quw.-,nL)
+ T

onderling onafhankelijk N{(o; (’*fif”& pia*) verdeeld zlijn. Dit
1s dus een linealre regresslebetrekking, welke aan alle eilsen
voldoet voer de geldigheid van de toetsen en schattingen die bij
de regressieanalyse gebruikeliljk zijn (sztoetsen en kleinste
kwadraten-schattingen, zie S 174 (M 62)).

2.3. Zo vinden wlj met de methode der kleinste kwadraten als meest
aannemelijke(maximum likelihood) zuivere schatting voor

(Y? ( = 2’6)(7*/)1)“)"

., _n e 2
(2.3’9/‘) éﬁ? o ;f_-: (ng”j)(z //.E_ ('X ) >

““"ﬁl—--fgcj » 1is en "'5?‘5“‘"“(‘2 *:-z/*r:'.
ﬁ":.::"! €

tzy =1

De hypothese p=-0 in model (2.1;2) komt overeen met de hypo-
these vao in model (2.2;3). Voor het toetsen van deze hypothese
gebrulkt men de toetsingsgrootheid

i b refenrphin For A e A e P W e | e i w TR T P M e e L R T e L I

(2.352) i\f-; \/{q 2)5;(? “'K)/ [511&“% m,ﬁr(ztﬂfﬂl

die een Student-verdeling met (m .2) vrijheidsgraden bezit, of
net kwadraat hiervan:

(2.3:3) (1) E xS E 7 -, 7]

die een F -verdeling met 1 en (w_2) vrijheldsgraden bezit.
Ook andere waarden van Y. kunnen op deze wiljze getoetst worL
den: voor de hypothese y =y 1s dan de toetsingsgrootheid gellbk
70

-\

aan (2.332) of (2.3;3) als wij hierin y

d
8 cxn?({ g;h) vervangen



2.4, Voor de hypothese == 0 hebben wij nu de beschlkking over
twee toetsen: de toets gebaseerd op x,en de toets met ja . Dit
z1jn dus twee mogeliljke toetsen voor eenzelfde hypothesg. Welke
toets verdient de voorkeur? ook in de volgende paragrafen zullen
wij dit probleem van een vergelljking Tussen twee toetsen tegen-
komen. De methode welke HANNAN voor deze vergeli jking gebrulkt |

kan met de volgende overwegingen plauslbel gemaakt worden.

Stel voor het toetsen van de hypothese 6 - §, , voor een onbe-

kende parameter 6§ , staan ons twee toetsingsgrootheden, z._ enjgﬁ

ter beschikking. Stel verder dat deze toetsingsgrootheden belde
een asymptotisch normale verdeling bezltten (alsn, de steek-

proefultgebreidheid, naar oneindig gaat) en dat ze als schatting
voor de onbekende § asymptotisch zuiver zijn, d.w.z. dat

I

fbw C:%i { Té— _3 = G en | ‘d;mf? L%}J_{.’f' 2}: v

M ep 2 Y e o0
en dat hun varianties voor grote m van de orde n~7 zijn. Onder
deze onderstellingen ligt het voor de hand de verhouding

S ENEAVEE LY

te beschouwen en L boven &, 6 te verkliezen als deze verhouding

<1 1is (natuurlijk afgezienhvan andere meer Technische overwe-
gingen, zoals verschill in de bewerkell jkheid van de berekening
van.jéyen.?jzen hun verdeling onder de nulhypothese).,

ppneyul-rm

De grootheid
E éi‘i 'Z.,é/?’}”? ons 'él } 9{;}/‘3‘ lz(f., /OO} 5>

T ey D

welke de relatieve asymptotische doeltreffendheid wvan gg,enjil
genoemd wordt, gebruikt HANNAN dan ook als criterium bij de ver-

gelijking van de toetsen. Is dus £<7 dan is £, (asymptotisch)

doeltreffender dan ., is £-=7 dan zijn z1j gelijkwaardig en is

maini -

Esy dan is t beter dan r o
~ 2

A

De keuze van £ als criterium wordt nog gerechtvaardigd door
cen stellling van PITMAN (zie STUART (1954)), die zegt, dat
(ocnder zekere regulariteitseilsen voor de optredende waarschijn-
1ijkheidsverdelingen en bovengenommde onderstellingen) het quo-

tientfnz/-n7 van de aantallen waarnemingen welke blj gebruik .van
,ﬁz resp. £ . nodig zijn om eenzelfde onderscheidingsvermogen
te berelken voor grote steekproeven tot £ nadert (het onderscheil-

dingsvermogen wordt hierbl] bepaald voor alternatieven waarvan
- 149
het verschll met 90 van de orde van n £ is).

Ko



2.5. Wij zullen nu de beide toetsen voor P=0 met elkaar verg
11jken. De toetslngsgroothelid < 1s asymptotisch normaal ver-
deeld met gemiddelde P (zie WALKER (1954)), terwijl de variaq}ie

in grote steekproeven (2»+7 waarnemingen,n groot) nadert tot:

(2.531) o f{x.} = (2m)77(1-pPY),

- 7

zie BARTLETT (1946).

Willen wij nu de stelling van PITMAN toepassen, dan moeten
wij de toeTs met gi omzetten in een aegquivalente toets met een
schatting van £ als toetsingsgrootheid, daar ;”,ock een schatting
v&n;Q 1s.

De toetslingsgrootheld f heef't als verwachting J~m1f{qu)
(zie (2.2;2)) Voor P volgt hicruit: P- y7'(7= W)waarbij alleen
de oplossing met het -teken kleiner dan 1 1s en dus zin heeft.

Als schatting VOQTfD kunnen wij gebruiken

(2.5;2) : g;”(/“‘/“f ).

iy

hetgeen een monotone functie van (F 1s, zodat het gebruik van;g
als toetlsingsgroothneld aeqguilivalent 1s aan het gebrulik van )Z .
Deze schatting zal niet zuilver zijn en niet normaal verdeeld zljn
zoals met {?? het geval is. W1] zullen echter zien dat ookl§
VOOr groteiﬁ bij benadering een normale verdeling met verwach-
ting;ﬁ bezit, zodat wi] opfm de stelling van PITMAN kunnen toe-
passen ter vergell jking van de op Ji rebaseerde toets met de
op X, gepascerde, B
te bepalen ontwikkelen
wlj;O maar opklimmende machten van.(;’ g’). W1lj vinden hiervoor
(

TD

Om de asymptotische verdeling van

ebruik makende van {(2.5:2) en (2.
(g p

-

{1

Dgfe reeks 1s alleen convergent indien jdir“32/<77 is. Echter
gzkiq normaal verdeceld met verwachting J; , terwljl 1n grote
steekproecven de variantie ¢ {J’}r van de orde m”' is (hierop
komen w1ij verd@rop nog terug). Dus de kans dat /Af <f/3“5 .l

willekeurig kleine gegeven € , wordt willekeurig klein indien
wlj mn maar groot genaeg kiezen. Voor een onderzoek naar het
asymptotisch gedrag vaniﬂ zullen wilij dus van deze reeks gebruik

mogen maken en de hogere machten van d/ ) weg laten. Wi1] zien




dus hileruit dat{3 bij benadering (voor grote m) een normale
verdeling bezit met verwachtlng

ElP = p v 2 (1) P ELT K -p s

en variantie

(2.554) Py = a e p) (- p) e ]

(2.535) o - .
is. Nu zal voor grote » de ultdrukking Ef(d;miif'naderen tot

27" ma” (&1‘*[‘32) 5 3)

zodal wvoor grote »

N {g} (uf ) ("a E‘)o“j/{zdfmaz(vﬁl’l)} =

2 ety
is. Uit (2.5;4) en (2.5;0) volgt dus dat

(2.5;6)

is, voor grote mnn .

morgpririii

Veoor de relatieve doelfreffendheld vanﬁ'en.fx , dus wvan de

toets met 5: en die met ¢ geldt dus
i

-~ 77

- : -1 2 7\
£ oy ’Kf’f’?ﬂ 7Y & - f/ ’/m (? w) (’3 - ) = 1 — 135___ ‘
2 BRI i V) L O (’2 h) {1 /__J 2) - (_1 *f)ij ? +/{3 -

Voor »-0 1s L. ; voor het toetsen van de hypothese p=-ao zljn
dus belde toetsen gelijkwaardig. Voor het toetsen van hypothesen

F

5 +0 Zou echter de toetls met »_ doeltreffender 213n dan dile met

(want F:w(;/;)/%w,J) wordt kleiner naarmate ( groter wordt)

3 U

f )
§ .;:}(

indlen de verdeling van x_,voor p-r» , btekend was. Dit 1s echter

¥ gl R

‘rperyirasiiiin

niet het geval. De hypothese/ﬁwf{ kKan dus met <« nag niet ge-
toetst worden, doch wel met 5?7

W A s e e TR T MR amital e R

A

3) BiJ gegeven ¥,  ge€ldt voor de variantie van J’ natuurli jk de
v,

uitdrukking (2.5:;5). Voor %rotefm zal echter 1n de onvoor-
waardelil jke verdeling n giﬁétwggjl behoudens een wllle=~
k

keurig kleine kans nederen tot U‘{xt};r;f”aﬁ(v*P,)

~In de voorwaardelijke verdeling mogen wij daarom ;Zﬂ@km )
g

door owri’ '} vervangen, mits n voldoende groot is



3. Methode van E.J. HANNAN (1955
3.1. Op dezelfde wijze als M. OGAWARA leidt E.J. HANNAN een

exacte toets tegen kettingcorrelatie af biJ linealre regressice.

Hij onderstelt dan dat de waarnemingen Y .o - s Y passen in
=7 = 21N + 1

het model

(Bﬁ/}_j/}) i!L - - ,33*}:-?6_#_ S +//3k:)(ki + “%L ({.:r"}...‘,?_.ﬂ-*-'f)

waarin o4, s, . INVER onbekende co&fficieEnten zijn. Terwllle van

de overzichtelijkheid zullen wij ons bkeperken tot één regressie-
coef'f'icient /5, dus tot het model:

<3ﬂ1;2) Y = oA /3_,.( -?.,...u__ (Cm1}.,jl'}’?+7>;

.....

VOOYr k regressliecoéfificiénten lopen de afleidingen volkomen

analoog. In dit model zijn de x, bekende (waargenomen) waarden

van de onafhankelil jke variliabele; tussen de grootheden w . kan
L

een eerste orde kettingcorrelatie bestaan, dus:

(3 ) L= [P U LA (t‘mﬁﬁ_y..~32?‘§+7),

zodat “mﬁcv 1s en de v. , onderling onafhankeliljk en onafhanke-

m{m
11jk ven de x, , N{o, (1-p*)d")verdeeld zijn.

Om een exacte toets voor de hypothesc =0 al' te lelden be-
palen wij weer, evenals in paragraaf 2.2, de voorwaardeli jke
verdeling van Yy .4 5. LY onder voorwaarde van de waargenomen

2 7

=2 2y =.
waarden y g, ...,y . Voor de voorwaardeli jke verwachting
=~ 3 AN T
en variantie van gézf(t:7J_,,”ﬁ) geldt dan weer:
. . 2 -
(L . -~ ([ 7 (L + W )
g { Sl I %7-"' 33 2 7 ..%ﬂ*.,} ! ( +f> ) ( 2t _ 1 2C + 1
en
9 ~, 2 -1 2
AN \ 7 | 7 7 - )U
G {’ilf‘ j_?.:j_i.: ) l‘}’)+"f} ( h ,) (
Met (3.1;2) volgt hieruit dat, onder voorwaarde van de ge-
vonden waarden van Y oY s Y &
1 7 CAM v T
) > = X (1 __ 2/ 7‘*9"”:“?' -7 - 2 7 + >2) "7 )"!'
(3“/‘54) :ilf ( /( f ) ) ﬂ /D( ) (ﬁ’f-—'? 2t 47
— /J('?-f—- > .._7’3 (ﬁ” + XL U (f =7. . . '3‘7)
/ / 2t -7 2t ¢ ’ 7
e | de groctheden v — 4 |
5, waarblj de grootheden Qgrmmggﬂnw.é %, |Y s -5y tonderling

onarfhankeli jk AN@ (7+ ] 2)(940) )verdecld zign
Als afkorting definicren w1j weer:

K --:.-.-f”<~}'?m.,«¢/’ (7+~/"me
ﬂ/-: /ﬂ f"*f ) xit."

¥

(3@’1;5) 3/ :_2[ 7‘,_[_;21“ Z m;z“‘?(ﬂ

> :zlé

-7 _
3/3 - mﬁ/ / ‘23,'&&2 (3{21‘:”1+ xlt-m’)



Substitueren wij dit in (3.1;4) dan ontstaat:

(3:7136) I A A S T A S )

DitT lineaire regressiemodel bezlt alle gewenste eigenschap-
pen om er de gebruikell jke methoden uit de regressie-aznalyse op
te kunnen toepassen, mits wij de relatie g; 515; verwaarlozen,
hetgeen betekent, dat wij van de schattingen niet eisen, dat Z 1]
aan deze relatie voldoen. De kleinste kwadraten schattingen die ..
wij op deze wiljze voor de onbekende coéfficiénten uit (3.1;6),

nil, X X’ X‘ e X , afleiden zullen daarom niet overeenstemmen
13

met de meest aannemelil jke schattingen. Deze zouden verkregen

worden indlen de genoemde relatie wel aan de schattingen wordt

opge legd; de schattingen worden dan echter moeilijk te bepalen
en onhande lbaarder wat hun verdeling betreft. De kleinste kwa-

draten schattingen zijn wel zulver en zl1j geven ook nu exacte
toetsen voor hypothesen omtrent de Jl

5.2. De hypothese -0 komt nu in model (3.1;6) overeen met de
hypothese 5’$c34)ﬁ WiJ zZullen de kleinste kwadraten schatting

vOoOor X’ enn de Toets voor X“M) niet afleiden maar alleen de resul-

taten vermelden; zij kunnen met de in de regrsssie-analyse ge-
bruikelil jke methoden worden gevonden.

Wlj deflniBren de gemiddelden:

— — A _ I . T
t=1 “2f 7 E.q 1T 2 .9 2,% 3 ., 3t
en verder de matricegs:

2 _ % v o -7 b

1,7 7 1,1 2 3,1 23 -, - {
— ‘ | | , Y o= J, = 9 3
:Zr'n“ f-r 22,7’\” El 237'1“ aF %ﬂm ]
A .2 Sn _ — — ———
/t%; (2’7,.&. - z-;) # -4 (Zv’{: B :Z'? )/21 + zl) t% (Z € ...'21 )[zg,fm23>
: M _ _ AL — 2 5 — -
L = (Z Z) = | t%-_] Ji_!t - 2,7)(2’2_,15# Zl) .5.2;? (zz + ll) té( -1’:"‘11)(23!&“:&3) g
m _ . A - _ T o
7;2:..., z-:,t” 27)[23-.& ) 23> 1:'/:7, (Z £ % )(zi_f"” ﬁ_) -;5%-,- (zat - Zé:)

s B i L T T T R O ar—

4) Eigenlijk volgt ult P -0 dat L= ). =0 is. Om P=-0 te toet-
sen kunnen wlj dus ook deze hypothese toetsen. Welke van de
Ttwee tToetsen de voorkeur verdient wat betreft hun onderschei -

dingsvermogen 1is nog niet onderzocht; de toets VOOP{f"MQ
18 wat de berekeningen betreft iets eenvoudiger.



]L,l is de minor van het element in de (¢ rij en de j = kolom
van L . Voor de kleinste kwadraten schattingen X

,*E en J
Moy | 23
van resp. v 't en J’ ge ldt dan

1 3

2

en dus 1is

(3-257) 5;2 B }L’J(’Lm} )Lzz) 11‘23/) f%i (zlﬁ.t“ f;)(ng" g

de kleinste kwadraten schatting voor {z = 2[:’(7*F'2)”

De toets voor de hypothese Fuw)j dus 5/“0 heef't als toet-
2

singsgrootheid
(3.2;2) r ”(”“L')f;““{/(/[“uf'@)ﬁ

. ) ) ) ~ - R
me T @ - t%, (im '"""5 ”;(__}_/.,(sz,f __z#) “Q{Z(Z‘:z_-b"z:?.)“{g,{zs,t"23)) "'

F heeft een F ~-verdeling met 1 en (n-4) vrijheidsgraden.

F

De schatting a” VOoor (r s, waarvoor een overeenkomstige
= 7 7
ultdrukking als (3.2;1) geldt, is tevens een zuivere schatting

"N

voor/@ . Analoog aan (3.2;2) (nl. door hierin *”l en ]L21,
A 2

e vervangsen door (TX “<f )1 resp. I[M”j ) vinden wij een toets
U1 10

voor de hypothese X ;/Ssz . Deze toets 1is exact ook indien
1 70 ,

F#o 13,

5.3. HANNAN heeft weer, zoals in paragraaf 2.4 werd sangegeven,
door middel van de relatieve asymptotische doeltreffendheid de
toets (3.2;2) vergeleken met de toets van DURBIN en WATSON. Deze
gebruiken als toetsingsgrootheid

met Eia _j; “'30“13(:{&"5{?0) § (1::7;-»-;271%7) s

L, (L., | L \) S -

5) 1I~T 22 23 15 de tweede rij uit L .
( L] T T



27+ Y % |

waarin Ljo = c%_? Y. /(zﬂrv) 1s; X = 2 :x‘:/(:l'n +1) en b de recht-

L=

streekse kleinste Kwadraten schatting voor /2 ultl hetl oorspron-
kelljke materiaal. £ nadert ssymptotisch tot 2(1 - r,) als

(vgl. (2.7;3)) berekend wordt uit de residuen . in plaats van
y . Men kan afleiden dat de variantie van 4 voor [7=0 Voor

i
|

grote steekproeven van de orde (zwy” wordt.

Voor de variantie van de schatting voor P s, die wij'uitél
kunnen aflelden, wordt dan, als in paragraal 2.5, gevonden
(zn)“77mpﬁfd(7+(9ﬂ2 dus voor P-o eveneens (rmfd . Asympto-
tlisch zijn beide toetsen voor [?=0 dus even doeltreffend.

N

Op dezelfde wijze kunnen wij de schatting 32 voor/G met

de rechtstreekse kleinste kwadraten sohattinggﬂvoor,@ verge -
1ijken. Is de eerste orde Kettlngcorrelatiecodfficiednt van de

waarden x, gelljk aan nul, dan is de verhouding tussen de asymp-

totische varianties van b en van X
= ]
E - 2”(7 +~/:’2)(7 mfjl)#j.

Deze verhouding is groter dan 7 voor H3V§]>f ; voor deze waarden

van [? zal dus de schattingg7 asymptotisch doeltreffender zijn
(een kleinere variantie bezitten) dan de rechtstreckse schatting

b .

St ramenn

In het algemeen zijn de varianties zowel van { als van b
7

Wby

00K nog afhankelijk van de correlatiecoéfficignten tussen de

X -en. Hebben in ons geval van één onafhankelil jke variabele de

X, €en eerste orde ketting-correlatie.—cosfficignt 1 dan worden
de varianties voor grote m

o {é} = (2 w)”crls;z[v +pzx)[7w/3xx)“7g
A

waarin s de varilantie tussen de x, (¢=7,...,2m+7) voorstelt,

en G‘z{(f } ~ ’n”O‘QS;Z(‘i .......f-‘*l)(‘f +[~‘3’1)“7(7+ 'z:;)[v_.. ’Z;)”
— 1

(zie WOLD (1953), pag. 211). De verhouding Gﬂ{glﬁ&l{g!§ wordt
groter dan 1 voor grote (@ en zﬁfmet gelljk teken en veel kleiner
dan 11 voor grote F'en.z& met verschillend teken. Bi’j kleine/D
1s de verhouding steeds kleiner dan 4 (bijfazmﬁ;o wordt de ver-
houding 7/2 ); bij kleine v _en grote p groter dan 1. In tabel

I zl1jn de door HANNAN berekende resultaten voor verschillende
waarden van [° en v Opgenomen.



Tabel I F o L oMfb] JoYF ]

° 1 -0,8 -0,6 -0,4% -0,2 O 0,2 0,% 0,6 0,8

0o | 2,28 1,06 0,69 0,54 0,50 0,54 0,69 1,06 2,28
0,2 | 1,52 0,77 0,54% 0,46 0,46 0,54 0,75 1,25 2,90
o,4 | 0,85 0,47 0,36 0,33 0,36 0,42 0,69 1,26 13,20
0,6 | 0,38 0,24 0,20 0,20 0,24 0,32 0,63 1,06 13,05
0,8 0,1 0,08 0,08 0,09 0,11 0,16 0,29 0,66 2,628

3.4. Een gebruikelijke methode om de regressieco&fficifnten te
schatten, 1ndlen positieve kettingcorrelatie verwacht wordt,
1s om niet van Y, en x, ult Te gaan, maar van de cerste ver-

L

EN x _ X <N Ult deze waarden de kleinste

f}(l:_-q-'f C P A |

schillen y. -
kwadraten schattingen voor de coéfficiénten te berekenen (=zie
COCHRAN and ORCUTT (1949)).

Voor gy, geldt het model (3.1;2) en (3.1;3) dus:

AT

(zie paragraaf 3.1)

waarblij tussen de groctheden u . cen cerste orde ketting-corre-

ML

latle bestaat .met correlatiecoéfficiéntlp , dat wil dus zeggen

dat o % A |
C;{u.,b{.. Z/:‘T I‘u_}:[?’
( ¢ T -7 Tt
&1l
< ”
Cz‘té_ " a*ifu};-?} CNZ
‘ -2 ( 3 }
voor gy _ y geldt dan
LA AR
.. , — /3 > ' ..
i{.{_i - -;"jwcl,-t--'; B /J(xﬁ N N{d-!-'f) " ( QE{_' - “‘{'—"Ed-r":f)
}
De corrclatieccodffici¥nt [D tussen 1rfiifu;,mmwwj en
g hatedl) s
fuf1igﬁ¢,7wunkunnen wili] als volgt afleiden:
R V= L - L
PI:: \CE)Z{(L& (L )(u. u.,)}/(]“l(u_ - U } =
—== 3 YN el T [ == “ +7
“E} \e 1_ 2_
- - .;,EL E“Lum'f}-} L;E’{"Lf“? gn}mg.{&tu-rf Lit-—-"l}wS{%d})/gf(%gq“%t}-‘?)}‘
Nu 1s . g ¢
4
E’Iﬁ E“(;Qm“?}m {M@di-'f L“éa} m[‘)q 5
3 o 2
(L | = C 2 - [~ -
E{““c.+? %i*'f} 7(1 "Litn—f- yt*")'{f‘”b“?}“/ E{i{:‘- L‘“&‘“}mﬁ 7
gﬂ,{."‘}: G’i{at}ma"l
[ —¢ Tt ?
3 bt Efut) a8 fu, e, Jerotape
(%Lm&&d%'f) 8 é""'{""'-"w:i"' +F &L““‘d-ﬂ»? Hzg#‘“ﬁ ‘""Céi+'? HZUNW,‘ZFU#.,

zodat dus



P = __.(_

= —27(1-P)
20 (7 P)

18, Hieruit volgt dat ﬁ’ altijd negatief 1is, verder dat voor
>0 de waarde van ' tussen -4 en O ligt en dat als ~ dichtbiy
1 1igt P’ ongeveer O wordt. Is dus » bijna 1 dan heeft men door
de eerste verschillen te nemen cen reeks verkregen waarvan de
correlaties tussen opvolgénde waarnemingen practisch 0 1s.

De correlatie tussen de grootheden ' is nu echter geen eerste

orde ketting-correlatie meer: voor de correlatieccosfficient

4 [

tussen v. en v, vinden wij op de boven aangegeven manier

J '

PP, voor de correlatiecodfficiént tussen v, en v de
waarde /DP“VQ’ in plaats van F“F}zoalsbij eerste orde ketting-
correlatie het geval is.

HANNAN vergeleek weer door middel van hun relatieve AsSymp -
Totlische doeltreffendheid de schatting voor/e ult deze eerste
verschillen met g’ en vond dat voor /2o de schatting uit de
eerste verschlllen van de waarnemingen asymptotisch doeltref- .
fender is (een kleinere variantie bezit). Het nadeel bij deze
methode 1s echter weer dat, indienwmg:o de methode der kleinste
kwadraten geen zulvere schatting voor de variantie van de re-
gressiecoEfficiént geeft en geen exacte toetsen voor nypothesen

over ﬁ

*. Voor- en nadelen van de methode van OGAWARA en HANNAN

In de voorgaande paragrafen zijn 2l verschillende goede
clgenschappen van de beschreven Ctoetsings~ en schattingsmethode
naar voren gekomen. Daar was 1n de¢ cerste plaats de exactheid
van de verdelingen van de toe singsgrootheden, ook indi@ntﬁx¢o
is. Wilj hebben zo niet 2lleen ecn exacte toets vVOoor hypothesen
betreffende /‘([? - Qf!ﬁmfﬁ)*WﬁPP ook exacte toetsen voor
hypothesen over de regressieco&fficignten /%J‘__Jfﬁk . D1t
leaatste geeft tevens de mogeliikheid om exacte betrouwbaar-
heldsgrenzen voor de /3'8 Ce bepalen, hetgeen via de recht -
streekse kléeinste kwadrate cn-scnattingen alleen mogelijk 1is
indien/ﬁmé) S .

FEen nadeel van deze methode is het meerdere rekenwerk dat
verelst wordt: komen in het oor*pronkelijkw mode 1 ﬁ%+1) onbe -
kende parameters voor (o NS /q) dan komen in het hieruit
al'geleide model(2x+2) parameters §osds s, vVoor. Om deze
Te schatten moet een(Qk+U>q} }7) -matrix geinverteerd worden.



Voor de rechtstreekse Kleinste kwadraten-schattingen, die voor
de berekening van de grootheid d van DURBIN en WATSON gebrulk®
worden, kan met het inverteren van cen k xk -matrix worden vol-
staan. Bovendilen 1s de schatting voor de regressiecoEfficiénten
volgens de methode van HANNAN wel zuiver, maar lang niet altijd
(ook niet als (P 0) de meest doeltrcffende.

lenslotte zijn om de methode te kunnen toepassen vrlj veel
waarnemingen verelst. Bezilt het corspronkeli jke moadel, buiten[>
K+7 onbekende parameters, dus het hicruit afgeleide model 2k+2.,
dan moeten er dus minstens 2.3 waarden Y. 2iJn, d.w.z. n

b

moet minimaal 2k+3 zijn. Het ocorspronkeli ik waarnemingsmateri -
aal bevat 2mn 4 1 wacrnemingen, dus minstens 2{2k+3)+7mQK+?.
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