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Wykłady 6 i 7.  

Estymatory (składki) wiarygodności = liniowe funkcje obserwacji  

minimalizujące błędy średniokwadratowe. Nazywamy je też liniowymi  

estymatorami bayesowskimi. Zalety: prosta postać, nie trzeba znać 

(estymować) dokładnych rozkładów prawdopodobieństw badanych 

charakterystyk ryzyk. 

Model III) Model Bühlmanna - Straüba 

Założenia:  
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Twierdzenie 4.  Przy założeniach BS1, BS2 estymator wiarygodności na podstawie obserwacji 
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Uwaga. Postać estymatora taka sama jak dla rodzin wykładniczych ze sprzężonym rozkładem a priori. 

Błąd średniokwadratowy estymatora wiarygodności w modelu B-S 

Twierdzenie 5.  Przy założeniach BS1, BS2  
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Dowód: podobny do dowodu tw. 2, zadanie domowe. 

Twierdzenie 6.  Przy założeniach BS1, BS2 jednorodny estymator wiarygodności na podstawie obserwacji 
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Twierdzenie 7.  (własność równowagi)  

Przy założeniach BS1, BS2 jednorodny estymator wiarygodności na podstawie obserwacji 
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gdzie w ostatniej równości wykorzystaliśmy: 
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Estymacja parametrów strukturalnych 
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· Estymacja 
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Stąd   
[image: image36.wmf](

)

(

)

i

i

i

S

E

Q

=

Q

2

s

.  Zatem     
[image: image37.wmf](

)

2

s

=

i

S

E

. 

Najlepszym liniowym nieobciążonym estymatorem 
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W praktyce wybiera się najprostszy estymator: 
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·  Nieobciążoność:  
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· Estymacja 
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nieobciążonym estymatorem  
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b) Przypadek ogólny 

Niech   
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Można pokazać, że nieobciążonym estymatorem 
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Uwagi: 
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Empiryczny estymator wiarygodności 

Empiryczny estymator wiarygodności otrzymujemy z jednorodnego estymatora wiarygodności zastępując parametry strukturalne ich estymatorami (jak wyżej) 
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Szczególne przypadki modelu Bühlmanna - Straüba
· Estymatory wiarygodności szkodowości na podstawie obserwacji liczby szkód  (dostępnych ryzyk) 

· Estymacja parametrów strukturalnych portfela 

· Przykłady 

Oznaczenia:  

·  
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Założenia modelu (analogiczne do modelu B-S)  

Fr1.   (  ryzyka i liczby szkód  
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 warunkowo niezależnymi zmiennymi losowymi o rozkładach Poissona z parametrami 
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Uwaga  
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 odzwierciedlają zróżnicowanie struktury szkodowości pomiędzy ryzykami, natomiast 
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· Z założeń modelu mamy: 
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Założenia modelu Bühlmanna – Straüba BS1 i BS2  spełnione dla 
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Parametry strukturalne portfela mają postać:  
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Wniosek 1  (z twierdzeń 4 i 6) (estymator wiarygodności szkodowości)

Przy założeniach FR1, FR2 estymator wiarygodności oraz jednorodny estymator wiarygodności szkodowości na podstawie obserwacji 
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Uwagi 
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·    Mnożąc licznik i mianownik wyrażenia określającego  
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 ma bezpośrednią interpretację jako współczynnik zmienności indywidualnej szkodowości     
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·   Z tw. 7  mamy własność równowagi 
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· Parametr strukturalny 
[image: image116.wmf]0
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 reprezentuje ogólną szkodowość w portfelu, więc ma istotne znaczenie dla ustalenia poziomu składek dla portfela, natomiast 
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Zatem wygodnie jest rozważać „standaryzowane” częstości: 
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Wzór  (***) określający estymator wiarygodności :  
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Wniosek 2. (jednorodny estymator wiarygodności standaryzowanej szkodowości)
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· Przy założeniach Fr1, Fr2  mamy: 


[image: image152.wmf](

)

F

hm

i

hm

i

^

^

^

^

Q

=

Q

l

,            
[image: image153.wmf]F

^

^

^

0

^

0

l

q

=

.  

·   Estymacja parametrów strukturalnych 

Z przyjętych założeń Fr1, Fr2:   
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Analogiczną procedurę stosujemy przy estymowaniu parametrów strukturalnych potrzebnych do estymowania standaryzowanej szkodowości: 

Trzeba zastąpić  
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Przykład (częstość (szkodowość) wypłat „normalnych”) 

W tabeli podano liczby i częstości wypłat „normalnych” ubezpieczeń AC dla 21 regionów. 

Kontynuacja ....

Usuwanie wpływu dużych roszczeń na składkę wiarygodności (zaufania). 

Pojedyncze duże roszczenie w okresie obserwowania ryzyka może mieć   znaczący wpływ na wysokość składki (znaczne zwiększenie). Może to być postrzegane przez ubezpieczonego jako składka „nie fair”. Poza tym dyskusyjne: duże roszczenia nie muszą „dużo mówić” o profilu ryzyka. 

Pomysł de Vylder’a (1976) – transformacja danych (np. zmniejszenie wpływu dużych roszczeń poprzez „ucięcie” (truncation). 

Wielowymiarowy (abstrakcyjny) model wiarygodności 
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Parametry strukturalne w wielowymiarowym modelu wiarygodności: 
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nazywamy wektor estymatorów wiarygodności poszczególnych współrzędnych 
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· Niezależność wektorów 
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Zatem spełnia równania normalne 
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W postaci macierzowej układ równań normalnych zapisujemy: 
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Wzory na dekompozycję kowariancji oraz założeń modelu ( 
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Stąd oraz z układu równań normalnych (*) otrzymujemy:  
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Udowodnilismy: 

Twierdzenie 1.                    
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Wagi wiarygodności są proporcjonalne do odwrotności macierzy błędów: 
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Twierdzenie 2.   (jednorodny estymator wiarygodności)         
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Dowód.    Z własności iterowania rzutu mamy
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Na mocy liniowości rzutu wystarczy pokazać: 
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Twierdzenie 3.   (macierze strat) 
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