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Inledning

Inom skadeforsikring ingas ett avtal vanligtvis med tanke p4 finansiell trygghet gentemot en
hindelse som intraffar med liten sannolikhet. Om en dylik hindelse intriffar kan detta
fororsaka ersattningskrav som #r betydligt stérre 4n i medeltal. For att kunna faststilla en
tillracklig premie r det ur forsikringsbolagets synvinkel av avsevird betydelse att kunna
undersdka storleken av dessa hiindelser. Om ett stort ersittningskrav intréffar och vi dessutom
har ett forsdkringsbestand dir antalet forsikringsfall, i viss bemarkelse, ar litet, si styr det
stora erséttningskravet nistan fullstindigt bestindets natur (BEIRLANT och TEUGELS 1992). D&
stora ersdttningskrav och tiden mellan stora erséttningskrav tenderar att gd hand i hand &r det
till och med méjligt att premien faststillts p& en nivd som inte ger tillriicklig sikerhet mot
stora erséttningskrav. Denna hindelse benidmns vanligtvis fatalism (PENTIKAINEN 1982).

Ovanstdende situation kan uppstd i ett litet forsikringsbolag. Antag att ett medelstort
_ forsdkringsbestdnd bestdr av risker med lig skadeintensitet. Stora ersittningskrav intriffar
séllan och premien pressas nedat av konkurrens pd marknaden. Bestindets volym &r inte
tillrécklig for att jimna ut eventuella stora erséttningskrav, Trots detta &r vi tvungna att kunna
analysera bestdndets natur och speciellt dess natur d& det intréffat stora ersittningskrav.

Denna studie presenterar en metod att analysera stora erséttningskrav med hjilp av teorin om
ordnat urval. Med ordnat urval avses att ersittningskraven sorteras endera i stigande eller
~avtagande ordning. Speciellt understker man egenskaper hos det i:te storsta erséttningskravet.
Det {Orsta avsnittet framfor en metod for att kunna identifiera ifall fordelningen till ett antal
observationer kan anses ha ett beteende som karaktériserar stora ersittningskrav. Detta kan
anses vara ett forsta steg till att uppskatta ersitiningskravens fordelning. Det andra avsnittet
presenterar en teori for att kunna bestimma vintevirde och varians for det itte storsta
ersittningskravet samt Gvre grinser for vintevdrde. Dessa dr mycket anvindbara di vi
analyserar storleken av de ordnade forvintade ersittningskraven. Sjilvfallet ar resultaten
beroende av savil ersittningskravens fordelning som fordelningen av antalet forsikringsfall.
‘Férdelningen av ersittningskravens storlek antas f6lja en fullstindig Pareto- -férdelning och
antalet forsékringsfall antas folja en Poisson-, negativ binomial- eller geometrisk fordelning.
Den presenterade teorin tillimpas sedan ps batforsakring, som dr av ovan beskriven natur.
Vilkdnda estimeringsmetoder tillimpas d1rekt utan att understka de estimerade
parameterarnas lamplighet.

Anviéndning av ordnat urval i riskteori har framst tillimpats vid aterforsikring. Speciellt har
man undersdkt riskpremier for aterforsikringstyperna LCR (largest claims reinsurance) och
ECOMOR (d’excédent du cofit moyen relatif). D& riskpremien for dessa tva
aterforsikringstyper hanfor sig till véntevirdet av ordnade stokastiska variabler, som anger
ersdttningskravens storlek, kan tillimpningen av resultaten sjilvfallet utvidgas till att utnyttjas
1 en analys av hela forsékringsbestindet. Om ersitiningskravens storlek foljer en
enparametrisk Pareto-fordelning och antalet forsékringsfall ar Poisson-fordelade, si ges
dndliga formler f6r vintevirdet till det storsta erséttningskravet av AMMETER (1964a) och for
det i:te storsta av AMMETER (1964b). KuPPER (1971) ger véntevirdet av det stérsta
ersittningskravet di antalet forsikringsfall foljer en geometrisk f6rdelning och CIMINELLI
(1976) betraktar en negativ binomialférdelning. Kremer (1985) presenterar en generell dndlig
formel for véntevirdet av det i:te storsta ersiattningskravet. BERGLUND (1996) ger enkla och
anvéndbara uttryck for att bestdimma vintevirdet av det iite storsta ersdtiningskravet da



ersittningskravens storlek foljer en fullstindig Pareto-fordelning och antalet forsakringsfall 4r
endera Poisson-, negativ binomial- eller geometriskt fordelade.

Eftersom A&terforsakringstyper baserade pd ordnade ersittningskrav séllan patriffas i
verkligheten, leder detta till att tillimpning av ordnat urval pa dterforsikring ofta ger resultat
av enbart teoretisk karaktir. Denna studie framstiller teorin for ordnat urval i riskteoretisk
miljd ur en praktisk synvinkel, dér bevisforing r inkluderad enbart om resultaten avviker frin
referenserna eller om den eljest behdvs for att framstiliningen skall bli klarare. Detta géller
speciellt avsnitt 2.2, ddr Svre grénserna 4r hdrledda frén resultat givna med avseende pa
aterforsikring. Foljaktligen utvidgar denna studie perspektivet pa klassisk riskteori.




1. Klassificering av fordelningar

Nér vi betraktar stora ersittningskrav &r fordelningen av ersittningskravens storlek, F. av
avseviird betydelse. Av speciellt intresse &r att underséka bredden av fordelningens hogra
svans. En bredare svans pévisar okad sannolikhet for stora erséttningskrav. Foljaktligen
beh6ver vi metoder for att kunna jamfora olika fordelningar och deras svansbredd. Detta
utfors genom att jimfora svansen med en exponentialfsrdelning. Om en férdelning F har
bredare svans &n exponentialférdelningen bendmns den subexponentiell och i det motsatta
. fallet, d.v.s. en smalare svans, superexponentiell. Metoden baserar sig pi att utgdende fran
observationer pa ersittningskrav estimera en parameter B, som karaktiriserar en fordelning

enligt klassificeringen ovan. Vi inleder teorin med négra definitioner.

En fordelningsfunktion F, dér F(0)=0, F(x)< I for x > 0, sdgs vara subexponentiell om

1-FOx) _

(1) e I-F(x)

3

dir F*?(x) anger den andra faltningen av F.

En mitbar och slutligen positiv funktion I(x), x e R*, beniimns langsamt varierande om for
alla >0,

lim
e I(x)

Antag nu att F dr subexponentiell och uppfyller saledes (1.1). D4 géller (PITMAN 1980) att

I—F.(x+y):-

I, vy
e - F(x) 4

lim 1=fdosl) _,

k>0,
»= - F(log(x))

inser vi att /— F(log(x)) &r en langsamt varierande funktion. Fér > 0 giller nu att

lim x? - (/~ F(log(x)) = o

och genom att substituera x med ¢, far vi att

—p=x

lim =0,

o [ F(x)

vilket pavisar valet av bendmningen subexponentiell. Lat nu




(1.2) o, =limsup 28U FCD _ g o Zlosl-F))

X0 log(e_x) @ X

Fordelningen F &r nu superexponentiell om och endast om o, >0 och subexponentiell om
och endast om & = 0. Om férdelningsfunktionen F &r kénd kan vi genom (1.2) avgdra dess
beteende. Vi &r dock intresserade av metoder med vilka vi frdn ett observerat material
X;5X5,...,X, kan avgora ifall dess fordelningen &r av sub- eller superexponentiell karaktir.
Fortséttningen pé detta avsnitt foljer BEIRLANT och TEUGELS (1992). Beteckna

(1.3) e(x)=E[X-x | X>x]= oj'J-F(u) du,

1= F(x)

dir x>0 och X #r en icke negativ stokastisk variabel, som anger ersittningskravens storlek.
L4t dessutom C, ange en klass av langsamt varierande funktioner I(x) for vilket det giller att

lim I(xt)~ LT(:)c).=

I

log(®),

for alla #> 0 och for nagon ldngsamt varierande funktion g(x). Genom att utnyttja (1.3) och
*(1.2) kan vi nu klassificera en fordelning enligt foljande:

i) Om e(x) ~xPi(x), d& x - comed B </och dir I(x) 4r en langsamt varierande funktion s&
giller att '

1B

—_—
(I-B)-I(x)’

—log(I - F(x))~ da x - o,

ii) Orﬁ e(x) ~x-Kx),dad x » ?D' och‘déir'l(x) dr en langsamt varierande funktion si giller att
—log(I-F(x))eC, . |

Vi har harmed fyra rolika alternativ:

1) p=1, vilket ger enligt if) ovan att o, = 0 och fordelningen F 4r subexponentiell,

2) B €(0,1), vilket ger enligt i) ovan att

c . =limsu L =(
PR LRI

och fordelningen F &r subexponentiell,

3) B= 0, vilket ger enligt /) ovan att




= limsup ———
or =Y (I

inte &r entydig,
4) B <0, vilket ger enligt i) ovan att

-

o, = limsup — % 50
X (]—B) l(JC)

och fordelningen F &r superexponentiell.

Uppenbarligen kan vi tillimpa endera (1.2) eller B for ait avgéra en fordelnings karaktir. Da
vi utnyttjar observerade ersittningskrav tillimpas den senare. Vi noterar att

lim 102N _ o Jogle ] _ (o ToglR)]
== logfx] -~ »=>= loglx] - log[x]

ty log[i(x)]/log[x]—>0, d& x—>e. Lat nu x,,x,,...,x, ange n stycken observerade
erséttningskrav och

Xy X 20002 X

mn

ange samma ersittningskrav ordnade i avtagande storleksordning. Ett intuitivt estimat till
parametern 3 ges nu av

5 _ Iog[é(xn:k'f-l )]
Bn:k -
log[‘xu:k+1]

dir /1<k<n oth

. 13
e(xn:k+l) = (-’_C- ’ Z xn:f] - xrz:k+! .
i=1

Vi observerar direkt att estimatet dven &4 beroende av k och foljaktligen far vi #— Jolika
estimat till B. For att praktiskt avgéra en fordelnings karaktéir bor man dirfor lampligen
studera dessa vérden grafiskt for olika virden pa k och frin denna géra slutsatser om virdet pa

B. Om virdena pa f’)mk for vixande k #r nira och 6ver 1, kan vi foljaktligen anta att

fordelningen 4r subexponentiell. En utmiirkt presentation 6ver fordelningsfunktioner som #r
subexponentiella ges av PANJER och WILLMOT (1992).



2. Ordnat urval och ersiittningskrav

I detta avsnitt kommer vi genomgaende att anta att N #r en stokastisk variabel, som anger
antalet frsdkringsfall som intrdffar under en given period, och )?,,55 2,...,)? - motsvarande
oberoende, icke negativa och identiskt fordelade ersittningskrav med en kontinuerlig
fordelningsfunktion F. Dessutom antar vi att X ,,fz,...,fﬁ d4r oberoende av antalet

forsakringsfall N och att

-, G- -2, W
N N2 NN

anger erséittningskraven ordnade 1 avtagande ordning. Trots att f )? nX . ar oberoende, s&

ir X, X 5. alltid beroende stokastiska variabler (DAVID 1970).

N1 N2’

2.1 Vinteviirdet och variansen av det i:te stérsta ersiittningskravet
Lat ¢(r) ange den sannolikhetsgenererande funktionen tifl antalet forsikringsfall N . For att vi

skall kunna bestimma vintevirdet av det iite storsta ersattningskravet, antar vi ytterligare att

sannolikhetsgenerande funktionens derivator¢”(r) existerar i intervallet (0,1) for varje i> .
Téthetsfunktionen till det i:te stérsta erséittningskravet ges nu av (CIMINELLI 1976)

T -] i-1 4 (F
P(Xy, = x)=—— f()[I - F(x)I"¢(F(x)),
I'@)
- ddr I'(x), x >0, anger den fullstéindiga gammafunktionen
I'(x)= _[e"‘ 2w du.
. 0

Det foirsta origomomentet ges av (KREMER 1985)

@1 BLX,, }-m /040 )-(1=)

och det andra av

E[X} 1= r() I[F' @T 40w (I-w) du.

En fordelning som ofta anvénds for att beskriva stora erséttningskrav ar den sk. fullstandiga
Pareto-fordelningen, som definieras enligt




2.2) F(x)=]—(d+BJ x>d,
x+p

dir parametrarna a, Poch 4 satisfierar a >0 och B >—d (DAYKIN et al. 1994). Den forsta
parameterna anger bredden péd fordelningens svans och ér direkt forknippad med existensen
av origomoment. Parametern P paverkar mest den vinstra delen av fordelningen. Den tredje
parametern d begrédnsar definitionsomradet av x nedifrén. Genom att tillimpa (2.1) med
fordelningen (2.2) far vi foljande resultat (BERGLUND 1996).

Antag att ersittningskravens storlek &r fordelade enligt (2.2), a > och att antalet
ersdttningskrav foljer en

i) Poisson-fordelning
k
}’(Nzlc):—;:—'-e"L A>0.

D4 ges vanteviirdet till det i-te storsta erséttningskravet av

23) E[)?ﬁ:i]=%-[(d+ﬁ)-x%-rl[“: )-pr,0].

dir T, (x), x > 0, anger den ofullstéindiga gammafunktionen

A
I, (x)= Ie'" ™ du.
. il :

if) negativ binomialférdelning

P(ﬁzk)=?E:;];?'(fjx)r'(Jix]k rh>0.

Da ges vantevirdet till det i-te stérsta erséttningskravet av

o ak-grdsemt (=l £ go)-asan 1))

dir B(a; b; x), a,b> 0 och 0 <x < 1, anger den ofullstindiga betafunktionen, d.v.s.

X

X

Bla; by x)= [u"-(1+u) " du.
0 :

iii) geometrisk foérdelning
' k
P(ﬁ:k):(ij-(ij A>0.
I+A NI+A




Dé ges.vintevirdet till det i-te storsta erséttningskravet av

~ }  — A
2.5) E[Xﬁ,:i]=i-[(d+[3)-7ﬁ'3(qzt 3 a;]; fix)‘B‘B(" 5 mﬂ

dir B(a; b; x), a,b>0 och 0 <x <1, anger den ofullstéindiga betafunktionen.
Om antalet forsdkringsfall r stort kan den ofullstindiga gammafunktionen erséttas med den

fullstindiga och den ofullstindiga betafunktionen med den fullstindiga, vilket ger for
Poisson-fordelat antal forsikringsfall att
L)-pro)

[(a’ +py AT (2

=5

och for negativ binomialfdrdelat antal forsakringsfall att

[%,,1= | @y ade r{ Bd). o2 p.ry|

I'(®)

For ett stort antal forsikringsfall kan vi speciellt forvanta oss att vintevirdet av det i:te storsta
ersdttningskravet & mindre om antalet forsikringsfall f6ljer en geometrisk fordelning (r = /)
én om det fSljer en Poisson-fordelning (BERGLUND 1996). Om « > 2 ges motsvarande andra
origomoment for

i) Poisson-fordelat antal forsikringsfall av

BT )= | @By 7 (222) gy e (2) ol

150)

if) negativ binomialfordelat antal forsikringsfall av

P2 1. I'(r+i) 2 0% ai-2 or+2 A
ELAG,)= r()r()[(dm x B( ¢ a ’1+7J

a N (ai—l‘ ar+l A ) 3 ( A )
B-(d+B)-A*-B o ; +B°-B| i r; VAL

o I+%

iify geometriskt fordelat antal forsikringsfall av

~ -2 oa+2 A
B[R 1=i-|(d+ 2-1%-13(0” 22 )
(%5, ’{( 2 @ o I+n

—B‘(d+[3)-?u%‘~B(w;J; Oll-HT; A J+B2-B(i; I 7%)]

o I+2




Véntevirdet av det i:te siorsta ersdttningskravet kan nu beriknas enligt den vilbekanta

formeln Var[X]= E[X’]- (E[X])’. Motsvarande vintevirden da ersdttningskravens storlek ér
exponentialférdelad

2.6) Fx)=B-e™  x>¢

kan konstrueras, oavsett (2.1). For ett fixt N =n géller (PANJER och WILLMOT 1992) att

@ %, = Z%- i, .
k=i

—~

dar W,,W,,...,W, & oberoende stokastiska variabler fordelade enligt (2.6). Viantevirdet av
(2.7) ges av

o IS
E [Xn:r'] =S Z2uT
p ; k
Genom att nu tilldmpa vintevirdets iterativitet far vi att

RSN Y S - N G

‘Under exponentiellt fordelade ersdttningskrav tillimpades redan den ovanbeskrivna metoden

av KREMER (1986 och 1994)' for att berdkna riskpremier till en speciell klass av
aterforsékring baserat pa ordnade ersittningskrav. Resultatet dr givande men under vissa
omstindigheter #r det littare att berikna (2.3) till (2.5). D4 vi enligt avsnitt 1. anvinder
exponentialfordelningen -som grinsfall for att diagnosticera beteendet fSr stora
erséttningskrav, dr foljaktligen Pareto-fordelningen i denna studie fordelaktigare att anvinda
som modell for ersdttningskravens storlek. Dessutom ir fordelningsfunktioner av typ Pareto
subexponentiella (PANJER och WILLMOT 1992) och speciellt for stora ersétiningskrav, en av
de mest anvinda modellerna for ersittningskravens storlek (DAYKIN et al. 1994).

2.2 Ovre grinser for vinteviirdet av det i:te storsta ersittningskravet

I detta avsnitt skall vi bestimma Ovre grinser for vintevirdet av det iie stdrsta
ersittningskravet. For att hirleda dessa grinser utnyttjar vi resultat givna i KREMER (1983 och
1988) som ger Gvre grinser for riskpremien till en speciell klass av aterforsikringstyper
baserade pi de storsta erséttningskraven. Dirtill kommer att resultaten #&r mera rigordst
presenterade. Den forsta metoden att bestimma en 6vre grins for det iite stdrsta

T KREMER (1986 och 1994) ger ett uttryck dér detta resultat ingér och hiinvisar till artikeln Simple formulas for
the premiums of the LCR and ECOMOR treaties under exponential claim sizes” (KREMER 1986, Blitier der
Deutschen Gesellschaft fir Versicherungsmathematik). Denna artikel har dock inte varit tillginglig.




ersttningskravet utnyttjar resultat fran KREMER (1983). Lat X, ange en vixande samling av

risker, sidana att det for antalet forsakringsfall N ., 1samlingen X, giller att

JVar[N,] 0

Hm E[N,]= o och EmY——0—% =
k—>x k—m E[Nk]

Enligt DAVID (1970) giller for ett fixt N = att

- \/ [2:'-2J [2:1—21') /(211-1)
(28) E[Xn:i]su'-{_c L ‘ . -1 s
i—1 n—i n—1

dér

p=E[X,] och o’ = Var[X,].

D4 det enligt KREMER (1983) asymptotiskt giller att

O Gl

fas genom att tilldmpa Jensens olikhet' att

E[X, 1=E[E[X; , [N,]]
~ (2i-2\ (2N, -2)\ J(2N, -1} | .

<Ep+o [N |7 T ~ ~1|-P(N, 20

i=1)\ N,-i N, -1 o

Su-PN,zi)+o-E| (N, . .

. 2i-1
<p-PN, 2i)+c-E ﬁ_(zz-z)_ - ] 241
e k= g N i

? Jensens olikhet ges av E[g(i’)] p:] g(E[)?]) , déir g #r en konvex funktion av X .

10




Nu far vi att

E[X, ]-p

Ny

lim — 2
k= G (E[Nk]
- . ~ 2i-1 -
<tim 2221, (21_2J/2~"‘"’E Ny .[1+,," J - (21_2)/22”
e o JE[N,] i-1 E[NJ\  N,—i i1

ty enligt KREMER (1983) giller att

~

lim =] och th =00,
k—yon E[ k]

Genom att nu betrakta en specifik samling av risker far vi uppenbarligen att

N 22\ /. —=
(2.9) E[X, ]<p+o- (I__J/z JEINT.

D4 enligt DAVID (1970) (2.8) ger goda resultat for smd i:n, kan vi dven forviinta oss att (2.9)
dven ger acceptabla resultat f6r smd i:n. En uppenbar nackdel med (2.9) ir att

- 7
lim (_’ ] /22'-f:0,
F—w0 I—J

vilket ger att &vre grinsen domineras av véntevirdet u. For stora i:n ger detta en alltfor grov
Gvre grans. Dessutom &r Ovre grinsen fOr stora i:n problematiskt att berakna. En fordel med
(2.9) &r att den for sma i:n létt kan beriknas. Genom att utnyttja ett resultat givet i KREMER
(1988) kan en annan §vre gréns konstrueras. Lat

R, (X" KXygoes ﬁ:ﬁ)zzak'Xﬁ:k ’

dér a, , k2 /,4r reella konstanter. Féljande 6vre grins ges 1 KREMER (1988)

E[R,)<EIN-@,]-p+o-EIN(N-1)-s2],

dar

-ZN:ak och s~ Z(ak—a Y.
- k )

For g, =1 ndr i=Fk och g, =0 ndr i#k farviatt

11



~ 1, >
N-ZL:{ omN2Zi
0, omN<i
och
, N >
NN -1)-s2 = N-I, omNzi
0 s omN<i,

o o & A L Y
N@W-0-53=F Y| - Y, =N(]—ﬁ) +N-(N—I)-(ﬁ) =N-1

Uppenbarligen far vi nu foljande ovre grins for vintevdardet av det ite storsta
ersitiningskravet

(2.10)  EX, J<p-P(N2i)+oJEIN-1|N2i- P(N21).
For sma virden p4 i kan vi anta att P(N =)~ ] vilket ger

(2.11) ' E[X, 1<p+o-EN]-1.

~Ovre grinsen (2.10) &r i visst avseende betydligt indamalsenligare &n (2.9). Dominansen av

ersittningskravens vantevirde p &r klart upphivd och vi kan dven berikna vre grinser for
stora imn. For dessa. véirden forvintas att Gvre grénsen #r god. Genom (2. 11) kan vi enkelt
uppskatta en &vre gréns for de stdrsta ersittningskraven.

12




3. Numerisk tillimpning

I detta avsnitt skall vi tllimpa den tidigare beskrivna teorin pa batforsikring.
Forsdkringsbestindet karaktiriseras av liten skadefrekvens, dir en eller tva stora
ersittningskrav fullstindigt styr bestdndets beteende. Forst beskriver vi modeller for antalet
{orsdkringsfall och ger nodvindiga parameterestimat for dessa. Direfter utfor vi en analys
med observerade ersittningskrav samt jimfor denna analys med en analys dir vi ytterligare
tillsatt en observation pa en totalforlust.

3.1 Antal forsdKkringsfall

I det foljande skall vi estimera de forekommande parametrama i de olika modellerna for
~ antalet forsdkringsfall som anvints i den tidigare presenterade teorin. Enligt den allminna

principen kommer vi att fSredra maximum likelihood-estimat (ML-estimat) och om dessa inte
kan uppnés tillimpas momentmetoden. Hirledningarna av analytiska uttryck for estlmaten
uteldmnas och ges direkt i tabellerna nedan.

Modell ML-estimat

P R
R =)

Geom() A=%

Tabell 1: ML-estimat till en Poisson-fordelning och
geometrisk fordelning.

Da antalet forsikringsfall 4r negativ binomialfsrdelat kan man inte uppna ett praktiskt uttryck
fr ML-estimat (uttryck for ML-estimat ges av LEMAIRE 1995). Féljaktligen 4r vi tvungna att
tillimpa momentmetoden. Momentmetoden ger dock estimat som saknar ML-estimatens goda
statistiska egenskaper (se PANJER och WILLMOT 1992). Hur som helst, med momentmetoden
uppnds estimat relativt enkelt och &r ibland den enda majliga metoden for att uppna estimat.
For att uppnd parameterestimat till en negativ binomialférdelning tillimpas momentmetoden,
vilket ger f6ljande analytiska uttryck for estimatet:

Modell Momentestimat
NB(r,A) . m f —-m f m;
r = ———— och y e i Biid §

Tabell 2: Momentestimat till en negativ binomialfirdelning.
Beteckningen m; anger det i'te origomomentet.

Béatforsidkring har en- run-off pa cirka tre ar, varvid frekvensstatistiken for antalet
forsdkringsfall 18per frén afférsir 1985 fram till &r 1993. D4 antalet forsikringsfall 4r i viss
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mening litet, &r statistiken kollektivt given, i stillet for att vara uppdelad i antalet
forsikringsfall grupperat enligt forsakringsbeloppet. En dylik indelning kommer dock att ges
och utnyttjas senare. Ur tabell 3 framgar att skademtensnet ar liten och med enbart smé
variationer genom aren.

1993 1992 199] 1990 1989 1988; 1987, 1986 1985

Antal fors.fall 57 61 53 66 69 73 42 42 36
Antal forsikringar 1657 1672: 1670 16107 1490: 1354 1164 1042 952

Frekvens givet i % : 3,4400 | 3,6483 | 3,1737 | 4,0994 4,6309! 5,3914 | 3,6082 | 4,0307 | 3,7815
Tabell 3: Observerade skadefrekvenser.

Om vi antar att antalet forsakringar for det nuvarande affirsaret uppskattas till cirka 2000, ger
insdttning av vérdena i tabell 3 i de analytiska uttrycken givna i tabell 1 och 2 fSljande
parameterestimat till de olika modellerna f6r antalet forsikringsfall:

Modell ML-estimat Momentestimat
Po(3) A = 79,6667 A = 79,6667
Geom(}.) ) = 79,6667 - Ah=79,6667
NB(r,A) | = e 7=173,3261 och A = 1,08647

Tabell 4: Parameterestimat till antalet forsikringsfall.

Vi noterar att de analytiska uttrycken f5r ML-estimat och momentestlmat ar identiska for de -
tva forsta modellerna.

3.2 Ersittningskravets storlek

I detta avsnitt skall vi utgdende frdn den tidigare presenterade teorin analysera om de
observerade ersitingskraven kan anses vara subexponentiellt fordelade och ytterligare
undersbka véntevdrde, varians samt Ovre grinser for vintevirdet av det ite stérsta
erséttningskravet.

3.2.1 Observerade ersittningskrav

Da statistiken for erséttningskraven under ett affiirsir #r for liten for att undersokas,
sammanfogas observationerna frdn tre pd varandra foljande ar, nidmligen 1991-1993. Detta
kan &ven anses vara lampligt dd vi intuitivt forvéntar oss att det vart tredje &r sker ett
ersittningskrav som #r mérkbart storre dn i medeltal, samt att dessa tre &r dven kan anses vara
avslutade. De ordnade observerade erséttningskraven for de tre affirsaren ges i figur 1. 1
denna observerar vi att affirsar 1991 innehéller ett erséttningskrav som &r mérkbart storre #n
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de 6vriga. Mellan de olika &ren varierar enbart de sju storsta ersittningskraven och direfter
foljer de olika ordningarna varandra vil. D4 skadeintensiteten mellan de olika affirsaren #r
stabil, styr foljaktligen de storsta erséttningskraven totalt bestandets natur.

350

300 4

250 ]

200 4

150 L

Belopp (1 800 mk)

100 1

50 \

Py T=r g Syl cfm kb
LML N I o B T e Ol S e R e s e i i

— w (=)} o) e~ b wy [=2) [3a) ~ an) Ls] (=)
— — o~ ™ (o] o m -+ A ~

Ersiittningskravets ordning

Figur 1: Ersdttmingskraven for affirsaren 1991-1993 ordnade i avtagande ordning:

Genom att tillimpa (2.4) pa de observerade ersittningskraven fr de olika affirsiren

observerar Vi att varje ar kan anses inneha en fordelning av subexponentiell karaktir (figur 2).
Dessutom observerar vi att afféirsar 1992, som har de stabilaste observationerna, till en bérjan
antar laga B,, virden som dock senare dkar mot och éver 1 da k vixer.

06 41 o e i
s L B e e e L L

LI L B S M s B S B B B

Tt
- wy B = o ~ — vy (=23 o ™~
— — oy Lar]

Figur 2: Virden av parametern B, for affirsar 1991-1993.

Dé varje affirsir kan anses vara fordelat enligt en subexponentiell fordelning, kan vi #ven
forvinta oss att de sammanlagda observationerna for de olika &ren foljer samma ménster.
Figur 3 visar att de sammanslagna observationerna klart antyder ett subexponentiellt beteende.
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Figur 3: Virden av parametern B, for affirséren 1991-1993 sammanslaget.

Ovanstéende resultat indikerar ett kraftigt subexponentiellt beteende, varvid vi lampligen kan
vilja en Pareto-fordelning som modell for ersitiningskravens storlek. Vi viljer en
Pareto(o.,p,0) fordelning, dir momentmetoden ger foljande analytiska uttryck och
parametervirden:

Modell Momentestimat Parameterviirde
Pareto(o, B0 | . 2.tm, — m? R Ay =2 & =2340]1
6 =22 mm) (g § oy, [ 2 mm) g1
my—2-mj O my = 2-mf B= 13692

Tabell 5: Momentestimat och parameterestimat till Parefo{e:,B,0), dir vi betraktat
observationer frin affirsiren 1991-1993. Beteckningen m, ~ anger det ite
origomomentet, '

- Vintevirde och varians till det totala ersittningskravet

!

-~

¥=

bl

N
k=t

kan nu beriknas enligt de vilkinda formlerna (DAYKIN et al. 1994)
E[X]= E[X,]- E[N] och Var[X]= E[N)-Var[X}+ (E[X,])’ - Var[N].

For Poissonfordelat antal ersitiningkrav far vi hirmed att

E[X]=816 330 och +/Var[X]= 256 370.

Fran dessa kan vi dock inte bilda oss en uppfattning om storleken av de olika
ersdttningskraven. Lat oss dérfor vidga vara vyer och analysera modellen med tillimpning av
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ordnat urval. Vintevirdet av det iite ersittningskravet ges i figur 4. Vi observerar att
vintevdrdena sammanfaller di antalet forsikringsfall & Poisson- och negativ
binomialfordelat. Helt forvintat far vi mindre véntevéirden vid en geometrisk fordelning. En
aning Overraskande ger dock geometriskt fordelat antal forsakringsfall storre
standardavvikelse (figur 5). Att Poisson- och negativ binomialfordelat antal forsakringsfall
foljer varandra bekriftas ocksa av tabell 3. En negativ binomialfordelning limpar sig béttre
vid situationer dér de arliga variationerna p.g.a. trender, oscillationer m.m. &r mirkbarare &n i
detta fall eller i situationer beskrivna i LEMAIRE (1995). Ur figur 5 inser vi dven att de tva
. Stdrsta erséittningskravens standardavvikelser &r mirkbart storre #n de &vriga som foljer en
relativt jamn niva. Uppenbarligen styr de tva storsta erséttningskraven fullstindigt bestandets
natur, I fortséttningen kommer vi enbart att betrakta Poisson-fordelat antal forsakringsfall.

140
120 |

|
100 J}

Poisson

oo
=
{
i
i
|
H
i
i
=]
o
i
T
B

Viinteviirde (1 000 mk)
(=]
(=3
e
®
Q
g

/~

20 | IR

Ersittningskravets ordning

Figar 4; Vintevirdet av det i:te storsta ersitiningskravet dd ersittmingskravets storlek &r
Pareto-fordelad och antalet forsikringsfall 4r Poisson-, negativ binomial- eller geometriskt
fordelat. :

200
180 1.
160 |
140 |

Poisson

Standardavvikelse (1 000 mk)

Ersiittningskravets ordning

Figur 5: Standardavvikelse av det Zte stérsta ersittningskravet dé erséttningskravets storlek
ar Pareto-fordelad och antalet forsikringsfall 4r Poisson-, negativ binomial- eller geometriskt
fordelat.
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Av intresse &r &ven att studera Ovre grinsen fSr vintevirdet av det ite storsta
ersittningskravet. Enligt foregdende avsnitt kan detta beriknas genom att tillimpa formel
(2.9) eller (2.10). Redan tidigare har kommentarer angdende en jamforelse mellan dessa
formler gjorts, men de numeriska resultaten ger ytterligare intressant information (figur 6).
Approximationen (2.11) tenderar att gilla alltfor linge vilket ger upphov till grova &vre
grénser och ger forst for stora i:n en bittre approximation &n (2.9). Dessutom &r (2.10)
beroende av fordelningen till antalet forsikringsfall, vilket inte 4r fallet med (2.9) som enbart
kréver kdnnedom om vintevirdet av antalet forsakringsfall. Dirfor kan (2.9) betraktas som en
allmén dvre grins for vintevirdet av det i:te storsta ersittningskravet, som 4r oberoende av
fordelningen till antalet forsikringsfall. -

250 | ~
E
= 200 i \\
[—J
[—] .
] 1 N v
£ 1504 Formel (2.10)
o S O Formel (2.9)
2 100 |%
£
-
= T e
g
=
o]
> 0 o 1
— L= i~ vy oy — (= ~ wy o — (2] ~
— (o] (a1 -+ =+ vy o e~ o oo on
Ersiittningskravets ordning

Figur 6: Ovre granser for det i:te stbrsta ersittingskravet da ersitmingskravets storlek ar
Pareto-fordelad och antalet forsikringsfall foljer en Poisson-fordelning.

322 Insiittning av en falsk ‘obsejrvation

Ur tabell 6, kan vi konstatera att skadeintensiteten hos de virdefulla batarna ar avsevirt hogre
n hos dem med mindre forsikringsbelopp. Orsaken till detta ligger frimst i attityden till
sjosikerhet och oaktsamhet. Speciellt observerar vi att btar med ett forsikringsvirde storre
&n en halv miljon &r mycket riskfyllda forsdkringsobjekt. D4 i den ovanbeskrivna modellen

E[X,] = 124766 och +Var[X,,] = 183522
EX,] = 65599 och +VarX,,] = 46952
E[X,)] = 48657 och VarlX,,] = 34 747
EX,] = 39776 och VarlX,] = 30102,

kan vi uppenbarligen konstatera att en totalforlust av en dylik bat inte &r beaktad. Sjalvfallet 4r
detta en direkt foljd av att det under affirsiren 1991-1993 inte har intrdffat ett sadant
ersittningskrav. Hur som helst, r sannolikheten fr en totalférlust betydande och bir beaktas.
Lat oss darfor insétta i observationerna en falsk observation av en totalférlust pa 800 000 mk.
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Fors.belopp 1993 1992 1991 1990 1989 1988 1987
<100000 | 1155730 | 1151/34-1 1144/29 { 1108/32 : 1060/36 | 973 /38 863 /24
100000<—<150000 | 216/11 | 220/10 ¢ 229/2 212711 ¢ 198/12 | 181/11 156 /10 -
150 000 < — < 200 000 103/3 102/5 110/7 112/6 86/7 76717 60/ 1
200 000 < — <300 000 102 /7 113/7 106/6 109/7 95/8 90/9 58/2
300 000 < — < 400 000 52171 50/2 47/ 4 41/5 2713 16/ 1 11/2
400 000 < — < 500 000 13/1 14/0 14/3 13/2 13/3 8/2 6/3
500 000 < 16 /4 2273 20/2 15/3 11/0 10/5 5/0
Summa 1657 /57 | 1672/61 | 1670/53 | 1610766 ; 1490 /69 (1354773 1164742

Tabell 6: Antalet forsakringar och antalet forsékringsfall uppdelade enligt forsikringsbelopp.

Sjélvfallet &r foljden av denna falska observation att vi kan observera ett stérre
subexponentiellt beteende 4n tidigare, vilket verifieras av figur 7. Aterigen véljer vi som
modell for ersittningskravets storlek en Pareto(a,p,0) fordelning, dir vi i detta fall far
parameterestimaten

& =2,10887 och =16 257.

Vintevirde och standardavvikelse till det totala ersittningskravet ges nu av

E[X]=1171 379 och +/Var[X] =591 451,

vilket tyder pa ett betydligt instabilare bestind, men ger dock fortfarande inte tillracklig
information om de stérsta ersittningskraven.

L5
1.4 L
1,3 1

12 ] i
b T - 1991-1993a

P ik 1\%_:('“ ,,,,,,,,,,,, 1991-1993 b
i R .o B [3:1

0,9 |
08 L
07 L
0,6 ettt e

Figur 7: Virden av parametern $,, med verkliga observationer (1991-1993 a) och med en
falsk observation (1991-1993 b).

Ur figur 8 observerar vi att inséttning av en falsk observation har forvantat dkat vintevirdet
av de ordnade erséttningskraven och péverkat betydligt de ca tio stérsta ersattningskraven. En
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aning Sverraskande har standardavvikelsen for det storsta ersittningskravet kat avsevart,

medan den for de Gvriga erséttningskraven &r ndrmast oforindrad. Speciellt géller att

~

E[X,] = 202747 och Var[X,] = 522421
E[X,] = 98898 och +Var[X,,] = 70666

E[X,] = 71596 och +Var[%,,] = 48210
EX,] = 57710 och Var[X,,] = 40279,

varvid vi i denna modell beaktar ett ersdttningskrav frin en totalférlust av en bt med

forsikringsvirde stérre 4n en halv miljon.
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Figur 8: Vintevirdet av det i:te storsta ersiittningskravet med det observerade materialet och
med det justerade materialet. ‘ '
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Figur 9: Standardavvikelse av det Jite stirsta ersitmingskravet med det observerade
materialet och med det justerade materialet.
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En jimforelse av fordndringen i den fordelningsfria §vre griinsen enligt (2.9) ges i figar 10. I
denna observerar vi att skilinaderna &dr stora. Orsaken till detta kan relateras till att (2.9)
domineras av vintevirde och standardavvikelse till erséttningskravets fordelning. Insittning
av en falsk observation foréndrade dessa enligt féljande:

E[X] = 10217 - EX] = 1466l
JVar[X] = 26799 - JvaX] = 64 523.
450
z 400
; 350 ,,"}
= 300 |
=§ 250 | Observerat
? 200 ; \-‘ ,,,,,,,,,,,, Justerat
< 150 k e
E 100 L -
2 s0) e T —
E
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1 +—1
an R T T - S~ WY S O N—
—_— - = et o
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Figur 18: Ovre grins, enligt (2.9), for vintevirdet till det i:te stbrsta ersattnmgskravet med
det observerade materialet och med det justerade materialet.
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5. Avslutande kommentarer

Nagra absoluta sanningar om hur en analys av stora ersittningskrav skall utforas ges
sjélvfallet inte i denna studie. Den presenterar dock ett alternativ baserat pé ordnat urval hur vi
kan fa en bittre forstaelse for forsékringsbestindet och speciellt for de stora ersdttningskraven.
Detta kan komma vil till nytta vid valet av &terforsikring samt vid uppfoljning av
premieséttningen.

Fastin teorin i avsnitt 2 till synes &r tillfredsstiillande, bér dock foljande synpunkter framforas.

Genom att med erséttningskrav utfora en numerisk lek, observerar vi att [’_’;mk till en bérjan
tenderar att vara lag, ibland till och med negativ, men 6kar sedan nistan alltid till ca 0,5 och
véxer darefter mycket langsamt mot 1. S foljaktligen skulle detta alltid pavisa ett
subexponentiellt beteende trots att vi ur materialet direkt kan konstatera motsatsen. Med
numeriska manipuleringar kan vi konstatera att ett subexponentiellt beteende karaktiriseras av

att redan de forsta virdena pa ﬁmk dr ndra 1, dkar sedan snabbt 6ver 1 och stiger direfter
ldngsamt uppét. Foljaktligen 6veremsstimmer inte teori och numerisk tildmpning, vilket

troligtvis beror pa hur E’m estimerats samt att B ir definierat som ett grinsviirde. Hur som
helst, kan vi utnyttja denna metod for att jaimfSra olika &rs talserier och dirmed avgora den
subexponentiella karaktiren mellan de olika ren. Enligt figur 2 far vi alltsa att affiirsaret 1991
4r mest subexponentiellt foljt av 1993 och 1992.

Teorin i det tredje avsnittet avviker frén standardteorin om ordnat urval genom att vi i denna
betraktar ett stokastiskt antal forsakringsfall. D3 ersttningskravets storlek foljer en fullstindig
Pareto-fordelning kan mycket enkla och anvindbara uttryck konstrueras. Da ménga
matematiska programpaket innehaller rutiner for att berikna de speciella funktioner som
anviinds, kan vi ytterst enkelt berikna vintevirde, varians m.m. for det ite storsta
ersdttningskravet. : :

~Analysmetoden given i denna studie kompletterar utmirkt vriga analysprinciper, som t.ex.
simulering, och kan siledes anses vara ett positivt bidrag till analys av stora erséttningskrav.

Tillkiinnagivande

Jag 4r tacksam for hjélp och virdefulla kommentarer som F.M. Carina Holmberg, D.K. Anita
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NOTES ON THE NET PREMIUM FOR A GENERALIZED
LARGEST CLAIMS REINSURANCE COVER

By RAOUL M. BERGLUND

Alandia Group, Mariehamn, Finland

ABSTRACT

In the present paper the author gives net premium formulas for a generalized largest claims
reinsurance cover. The claim sizes are assumed to have a complete Pareto distribution and
number of claims to have a Poisson, negative binomial or geometric distribution. The formulas
are simple and the net premium can easily be obtained.

KEYWORDS

Net premium; largest claims reinsurance; L.CR; ECOMOR; Pareto.

1. INTRODUCTION

Net premium for the largest claim reinsurance was already introduced by AMMETER (1964a)
and for largest claims reinsurance by AMMETER (1964b). Simple formulas were presented
under the assumptions that the claim sizes obeyed an one parametric Pareto distribution and
the number of claims was Poisson distributed. KUPPER (1971) gave a formula for the largest
claim reinsurance when the number of claims was geometrically distributed and CIMINELLI
(1976) considered a negative binomial distribution. The author of this paper gives simple net
premium formulas for a generalized largest claims reinsurance cover, by applying the general
formula given by KREMER (1985), under complete Pareto distributed claim sizes and when the
number of claims have a Poisson, negative binomial or geometric distribution. More general
results were given by KREMER (1988a) for some generalized claim number distributions and a
general claim size distribution. Those results, however, were not so practical for a specific
claim size distribution. Under complete Pareto distributed claim sizes, the net premium
formulas presented in this paper are simple and easily calculated.

2. PRELIMINARIES

Let N denote the random variable of the number of claims that occur in a given time period
and X,,X,,...,X,, the corresponding non-negative claim sizes. Denote by

Xy, 2 Xy, 2.2 Xy

the claims ordered in a decreasing size. Let
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J:[0,00) = [0,0)

(i2 1) be measurable functions, that satisfy
f0=0ma 3 1) {035
i=1 i=1

for all <y, <.-<y, <y,. This representation was first made by KREMER (1982) and the
following main definition by KREMER (1984):

Definition. The family f;, i> 1, defines a reinsurance treaty called reinsurance treaty based

N
. on ordered claims, where the reinsurers share of the total loss ZX, is given by the random
i=]

. variable

' N
(21) : Ry XN:nXN-.z:---sXN:N)=fo(XN:i)-
i=I

We are especially interested in the case
(2.2) fi(x)=a;-x,

where g;, i > ], are real constants. This reinsurance treaty is defined as the generalized largest
claims cover (KREMER 1988b). We get for

a,=a, =;--=ap=], a=0Vi>p
- the so called LCR(p) treaty covering the p largest claims and for
a,=a,==a_,=1, a,=p~—lLa=0Vi>p

p—1

the so called ECOMOR(p) treaty covering all claims excess of the pth largest claim.

3. FORMULAS FOR THE NET PREMIUM
The main result by KREMER (1985) gives a general formula to determine the net premium for
the reinsurance treaty (2.1). If we further assume that (2.2) holds, i.e. we consider a

generalized largest claims reinsurance cover, it may be stated as follows:

Theorem. Assume the claim sizes X,,X,,...,X,, to i.i.d with continuous distribution function
F and independent of the claims number N. Denote by

b= PN =k)-
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the probability generating function of N, which is assumed to have derivatives ¢ (£)on (0,1)
of each order i = 1. Then the net premium to (2.1), with the assumption (2.2), is given by

a

i

w——- ~f AT L4 '
~ () Fou)-(1-u)™ -4 () du,

(3-1) E[RN(XN:PXN:Z""’XN:N)] = E[RN] =

L‘.:q__,_'h_

where F™'(t) = inf{x: F(x) = £y and T'(x), x > 0, is the complete gamma function
T(x)= [e™-u* du.
0

From now on we assume that the claim sizes are distributed according to the complete Pareto
distribution, Pareto(c, 3, d) , which distribution function is given by :

F(x)=]—(%) 7 x>d,

where the parametersa, fand d satisfy o > 0 and B >—d . The complete Pareto distribution
is, especially if there is a possibility of large claims, the mostly used claim size distribution
(DAYKIN et al. 1994). In the literature this distribution is sometimes also called the “shifted”
Pareto distribution (RYTGAARD 1990). If we further assume that the number of claims have a
Poisson, negative binomial or geometric distribution we will get the following extremely
handy formulas for calculating the net premium for a generalized largest claims reinsurance
cover. '

Corollary. If the claim sizes have a Pareto(o,B,d) distribution, o> 1, and the number of
claims has a '

i) Poisson distribution

o,

P(N=k)=257¢ A>0,

then the net premium is given by

i.{(ms)-?ﬁ -n[“i—]j —B-Fl(i)},

3.2 E[R =3
(32) Rl=2r s -

where T, (x), x > 0, denotes the incomplete gamma function

X
I(x)= Ie"‘ ! du.
0
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if) negative binomial distribution

P(N=k)=I;E:;’g'(fix)r'(ﬁxjk rh>0,

then the net premium is given by

_Na l(r+i) oWoofei=I ar+l A ) o o A
G- E[R”]_Z ()T [(d+B)?L B( a«  a ’J+l) BB(" & 1+;LH

where B(a; b; x), a,b> 0 and 0 <x <1, denotes the incomplete beta function, i.e.

]_x
B(a; b; x)= J. I+ gy
&

iii) geometric distribution

P =h= (]]l) (Jix)k >0,

then the net premium is given by

(3.4) E[RN]=ia,.-i-[(d+ﬁ)-x%-B(“ia"]; a;] H?J BB( IKKH

where B(a; b; x), a,b>0 and O <x <1, denotes the incomplete beta ﬁmcn’on_

Proof: i) Since the ith derivative of the ‘probability generating function of a P01sson random
variable is

¢(i) (t)= WL eh-D '
and

d+p

Fi(n=
(t) ok

-B

the net premium (3.1) is given by

SR r d+p i=IniMu-d
FRI=2 1 I(uhu)%_ﬁ}u_”) we du.
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Substituting A(u — /) = — gives

- & ! e -t -t
Z 0 ﬂj((dw)() - J-: e dt
[(a’ﬂ}) G jrmul' e dt—B- jz gt }

| ar () ﬁr(o]

I__a

‘_sa

DMs T
—
=
—

.I_L
;—j

(1)

i

since o > 1. if) In this case the ith derivative of the probability generating function of the
number of claims is

I'(r+i)

0
() = o)

A-[I-AE-D.

Hence the net premium (3.1) is given by

a -L'(r +1) d+p - a7 )
E[R,]= m) o j[(] v }(1 Wy~ N [I=Mu— DT du.

Substituting A(u— 1) =—t gives

a a - Lr+i) pA R
F() I'(r) J‘( ( ) , —BJ-t (1+6) 7) dt

ia F(r+1) (d+P)- }\,A Jta: (]+t)_(r+i) dr—p- J't.,-_;‘ .(]+rj—(r+i) dt:'

S T F(r)
a, F(r+z) o= ar+l A Y A
Zr(:) T (d”})’“ B( @’ o ’1+7J BB[”’ 1+xﬂ’

since o > I. iii) The statement follows from if), by noticing that a geometric distribution is a
" negative binomial distribution with r = 1.

O

Since many computer programs have built-in routines for computing the complete gamma,
incomplete gamma and the incomplete beta function, the above net premiums can be
calculated easily. If we, however, assume that A is large, then in (3.2) the incomplete gamma
function may be approximated by the complete gamma function and in (3.3) and (3.4) the
incomplete beta function may be approximated by the complete beta function, i.e. -

T'(a)-T(b)

B(a; b; x)~B(a; b)= Tath)
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Inserting this approximation in the net premium formula (3.3) we get

(3.6) EIR,]=3 2. (d+B)-x%-r[°‘:1]-r(Ha) BT

=1 () I(r)

The above formula’s resemblance with (3.1) is obvious, but it should be noticed that the value
of A is not necessarily the same in the two formulas. If we chooser = /, then A has the same
meaning, the expected number of claims, and the net premium formula (3.6) becomes

E[R,]= Z%-[(mm-% -r(“: "j -r(né) —B-F(i)]

o
i=i
Since

0< F(I + —{) <1,
a
we have established that for large A we can expect the net premium (3.4) to be less than the

net premium (3.2). In the case of a LCR(1) treaty and Pareto(a — 1,0,1) distributed claim sizes,
this result was already given by KUPPER (1971).

Because reinsurance based on ordered claims is rarely applied in practice, KREMER (1985) also
states that the net premium formula (3.1) is mainly of theoretical interest. It is, however, worth
noticing that in the net premium formulas above, we get by removing the summation and
setting a, = I, for 12> 1, the expected value of ith largest claim. In the same way it is possible

to construct expressions for the second moment about the origin, and so on. Therefore the
~ formulas given in this paper could also be useful in analyzing some characteristics of the ith
largest claim.

4. A NUMERICAL EXAMPLE

Let the distribution for the claim sizes be Pareto(c,B,0). For the insurance line under
consideration the method of moments give the following parameter estimates: Pareto

& =23401 and P=13692, Poisson A =79.667, negative binomial A=1.0865 and

F=73.326, and for the geometric A =79.667 . Denote by pthe total claim size, which is
given by the well-known formula (DAYKIN et al. 1994)

= E[N]-E[X].

For the premium rates W ey, /Hand Heeomor ) /M We have the following results:
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LCR(p) treaty

P Poisson negative binomial geometric
1 1533 % 1528 % 13.40 %
2 23.39% 2331 % 20.36 %
3 2937 % 29.27 % 2548 %
4 3425 % 3413 % 29.65 %
5 38.44 % 38.30 % 33.20 %
ECOMOR(p) treaty
P Poisson negative binomial geometric
2 727 % 7.25% 6.44 %
3 1143 % 11.40 % 10.11 %
4 14.71 % 14.66 % 12.99 %
5 17.51% 17.46 % 1546 %
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