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Streszczenie: Artykul poswigcony jest metodom aktuarialnej taryfikacji a priori
w ubezpieczeniach komunikacyjnych, w ktorych jednym z czynnikoéw taryfikacyjnych
jest adres zamieszkania ubezpieczonego. Podzial na klasy taryfowe zwigzane z miejscem
zamieszkania jest czesto stosowany w praktyce ubezpieczenn komunikacyjnych, co jest
podyktowane m.in. zréznicowanymi warunkami drogowymi w zalezno$ci od miejsca
uzytkowania pojazdu. Celem pracy jest identyfikacja i opis przestrzennego zréznicowania
ryzyka ubezpieczeniowego w ubezpieczeniach komunikacyjnych, a takze okreslenie, czy
wykorzystanie metod statystyki przestrzennej pozwala na zwigkszenie efektywnosci
standardowych modeli taryfikacyjnych i w konsekwencji na lepszg ocene ryzyka ubezpie-
czeniowego. W pracy rozwazane sg modele z klasy uogdlnionych modeli liniowych
oraz ich modyfikacje majace na celu uwzglednienie zagadnien typowych dla statystyki
przestrzennej, szczegolnie autokorelacji przestrzennej oraz wygtadzania przestrzennego
zwiazanego z nierdéwna ekspozycja poszczegdlnych obszarow geograficznych na ryzyko.

Stowa kluczowe: ubezpieczenia komunikacyjne, uogédlnione modele liniowe, statystyka
przestrzenna, efekty przestrzenne.

1. Wstep

Standardowa praktyka rynkowa w ubezpieczeniach komunikacyjnych,
glownie ubezpieczeniu odpowiedzialno$ci cywilnej posiadaczy pojaz-
dow mechanicznych (OC p.p.m.) oraz ubezpieczeniu autocasco (AC),
jest ustalanie sktadki na podstawie obserwowalnych cech ubezpieczo-
nego i jego pojazdu. Jest to tzw. taryfikacja a priori [Ostasiewicz
(red.) 2004]. Czesto stosowang praktyka w tym zakresie jest roznico-
wanie sktadki ze wzgledu na region geograficzny, w ktérym uzytko-
wany jest pojazd [Denuit 1 in. 2007; Brouhns 1 in. 2002]. Wynika to
z przestrzennego zrdznicowania ryzyka ubezpieczeniowego, ktore
z kolei zwigzane jest z szeregiem czynnikow ekonomicznych, spo-
tecznych 1 technicznych.
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Z powyzszych wzgledow pozadany jest rozwo6j metod taryfikacji,
ktoére pozwalajg w precyzyjny sposob analizowaé wplyw lokalizacji
na ryzyko ubezpieczeniowe. Niniejsza praca poswigcona jest meto-
dom statystycznym pozwalajagcym na identyfikacj¢ zalezno$ci prze-
strzennych, a nastepnie na wykorzystanie tej informacji w procesie
taryfikacji a priori.

2. Analiza danych przestrzennych

2.1. Definicja i rodzaje efektow przestrzennych

W niniejszej pracy dane przestrzenne zostaly zdefiniowane jako da-

ne dotyczace zjawisk zachodzacych w przyjetym uktadzie wspotrzed-

nych. Dane przestrzenne mozna podzieli¢ wedtug typu informacji na

trzy kategorie [Suchecki (red.) 2010]:

e dane punktowe — pokazujace wartosci zmiennych zlokalizowa-
nych w konkretnych punktach przestrzeni,

e dane powierzchniowe — cechujace si¢ ciggla zmiennoscig (np.
temperatura, ci$nienie atmosferyczne),

e dane obszarowe — dotyczace zmiennych obserwowanych dla
obiektoéw w postaci fragmentow powierzchni (np. jednostek po-
dzialu administracyjnego).

W ubezpieczeniach najczgsciej dostepne sg dane obszarowe, uzy-
skiwane przez agregacj¢ danych indywidualnych, np. na podstawie
adresu zamieszkania ubezpieczonego. W dobie nowoczesnych techno-
logii (np. lokalizatorow GPS) mozna spodziewac si¢, ze zwigkszy si¢
rowniez dostgpnos¢ danych punktowych, np. w postaci wspotrzed-
nych geograficznych miejsca zaj$cia zdarzenia ubezpieczeniowego.

W dalszej czesci pracy rozwazone zostaly metody analizy danych
obszarowych. Kluczowym zagadnieniem w analizie takich danych jest
definicja sgsiedztwa i odleglosci, ktore okreslajg charakter i site inter-
akcji przestrzennych. W niniejszym opracowaniu rozwazane s3 dwa
rodzaje macierzy sasiedztwa:

: : — bin : bin _
e macierz binarna — D,;, = [dij i=1,mjmt,.n’ gdzie d;j" =1,

jesli obszary i oraz j maja wspdlng granice, i df’ji" = (0 w przeciw-

nym przypadku,
e macierz odleglosci oparta na centroidach — D ., =
[dfjenfr] , gdzie dff™"  jest réwne odleglosci

i=1,.nj=1,.n
(w kilometrach) miedzy geograficznymi srodkami obszaréw i oraz
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Oprocz powyzszych mozliwe sg inne definicje, uwzgledniajace np.
sasiedztwo wyzszych rzedow lub odlegltos¢ ekonomiczng migdzy ob-
szarami (np. czas podrozy migdzy gtdéwnymi miastami).

2.2. Autokorelacja przestrzenna

Jednym z gléwnych zagadnien zwigzanych z analizag danych prze-
strzennych jest autokorelacja przestrzenna, ktora oznacza stopien
skorelowania warto$ci zmiennej obserwowanej w danej lokalizacji
z warto$cig tej samej zmiennej w innych lokalizacjach [Suchecki
(red.) 2010]. Autokorelacja dodatnia oznacza tendencj¢ do wystepo-
wania przestrzennych skupien wysokich lub niskich wartosci zmien-
nej, natomiast w przypadku autokorelacji ujemnej wysokie wartosci
badanej zmiennej sasiadujg z niskimi.

W analizie autokorelacji przestrzennej duza role odgrywaja tzw.
macierze wag przestrzennych, definiowane na podstawie macierzy
odlegltosci 1 wykorzystywane do konstrukcji miar interakcji prze-
strzennych. W niniejszej pracy przyjeto macierz wag (dla obu definicji

odlegltosci) W = [Wij]i=1,...,n,j=1,...n taka, ze:

Dodatkowo macierz wag moze by¢ standaryzowana wierszami —
elementy standaryzowanej macierzy wag W™ obliczane sg wtedy we-
dlug wzoru
. _ Wi
ij = .

2 Wi

W dalszej czegsci pracy przez "macierz wag" rozumiana bedzie
macierz wag standaryzowana wierszami.

Omowione teraz zostang miary autokorelacji przestrzennej dla da-
nych obszarowych. Zostaly przyjete nastepujace oznaczenia:

e n — liczba jednostek terytorialnych,
e Sp = Xi=1Xj=1Wij — suma wag przestrzennych,
e x; —warto$¢ analizowanej zmiennej w i-tej jednostce terytorialne;j,

w

_ 1 , . oy . . . .
o X = ;Z?ﬂxi — drednia warto$¢ analizowanej zmiennej we
wszystkich jednostkach terytorialnych.
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N 1sen | niowany wzorem:
o iz 2y=1 Wi (x; — %) (% — f)_
So i (x; — %)?

Statystyka I wykorzystywana jest do badania, czy sasiadujace ze soba
obszary sa podobne do siebie bardziej, niz wynikaloby to ze stochastycz-
nego charakteru analizowanego zjawiska. Statystyka ta przyjmuje warto-
§ci z przedziatu [—1,1], przy czym jej warto$¢ oczekiwana jest rOwna

1
E(I) = ———-

Wartosci statystyki bliskie E(I) $wiadcza o braku autokorelacji
przestrzennej, wartosci wigksze od E(I) wskazuja na autokorelacjg
dodatnig, natomiast mniejsze niz E(I) — na autokorelacj¢ ujemna.

Kolejng miara autokorelacji przestrzennej jest wspolczynnik C
Geary’ego, zdefiniowany nastepujacym wzorem:

2
n—1 i1 Xi=1 wi; (2 — x7)
25, Y (x —%)?

Warto$ci tak zdefiniowanej statystyki naleza do przedziatu [0,2],
przy czym warto$¢ wspotczynnika bliska 1 §wiadczy o braku autoko-
relacji przestrzennej, warto§¢ z przedziatu [0,1) oznacza dodatnia
autokorelacje, natomiast warto$¢ z przedziatu (1,2] — ujemna.

Powyzsze miary autokorelacji pozwalaja oceni¢ autokorelacje w
sposob syntetyczny, za pomoca jednej wartosci liczbowej wspolnej
dla wszystkich jednostek terytorialnych. Nie pozwalajg jednak na
ustalenie, ktore jednostki terytorialne w najwigkszym stopniu oddzia-
tuja na swoich sgsiadow. W celu rozwigzania tego problemu zostaly
zdefiniowane lokalne wskazniki autokorelacji przestrzennej (Local
Indicators of Spatial Autocorrelation — LISA) [Anselin 1995].

Lokalna statystyka Morana dla i-tej jednostki terytorialnej zdefi-
niowana jest nastepujaco:

n
Iy = Z wy; (¢ — ) (% — %),
j=1
natomiast lokalna statystyka Geary'ego dana jest wzorem:

n
Ci = Z Wij(xl' — x]')z.
j=1

C =
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Lokalne wskazniki autokorelacji pozwalaja okresli¢c wklad i-tej
jednostki terytorialnej do globalnego wskaznika oraz zidentyfikowac
skupienia jednostek o wysokich lub niskich wartosciach badanej
zmienne;.

Wryniki analizy empirycznej

Dane pochodzace z bazy danych Osrodka Informacji Ubezpieczenio-
wego Funduszu Gwarancyjnego (dalej: OI UFG) pozwalaja na prze-
prowadzenie badan empirycznych. Zakres danych gromadzonych w
tej bazie okreslony jest w art. 102 Ustawy z dnia 22 maja 2003 r. o
ubezpieczeniach obowigzkowych, Ubezpieczeniowym Funduszu
Gwarancyjnym i Polskim Biurze Ubezpieczycieli Komunikacyjnych
(Dz.U. 2013, poz. 392 tj.) i obejmuje informacje o zawartych umo-
wach ubezpieczenia OC p.p.m. i AC, szkodach powodujacych odpo-
wiedzialno$¢ zaktadu ubezpieczen z tytutu tych umow oraz wyptaco-
nych odszkodowaniach lub odmowach wyptaty. Baza ta jest obowiaz-
kowo zasilana przez zaktady ubezpieczen prowadzace w Polsce dzia-
falno$¢ w zakresie OC p.p.m. i we wrzesniu 2016 r. zawierata ponad
350 milionow rekordow.

Na podstawie danych pochodzacych z bazy Ol UFG przygotowa-
ny zostal zbior danych zawierajacy czgstos¢ szkod z tytulu umow
ubezpieczenia OC p.p.m. i AC w podziale na powiaty. Do analizy
wybrano umowy zawarte w 2014 r. o rocznym okresie ochrony — w
takim przypadku czestos¢ szkod zdefiniowana jest jako iloraz,
w ktorym mianownikiem jest liczba zawartych umoéw, a licznikiem
liczba szk6d zwigzanych z tymi umowami. W analizie uwzglgdniono
tylko umowy indywidualne (inne niz flotowe), w ktérych wsrod ubez-
pieczonych wskazano osobe¢ fizyczng, natomiast kazda umowa zostata
przypisana do powiatu na podstawie adresu najstarszego ubezpieczo-
nego'.

Oprocz informacji o liczbie szkéd, liczbie umoéw oraz powiecie
w analizowanym zbiorze znalazta si¢ informacja o ptci i wieku naj-
starszego ubezpieczonego, rodzaju i marce pojazdu, a takze wskaza-
nie, czy w umowie wystepuje wielu ubezpieczonych, czy wystepuje
podmiot zagraniczny i czy ktdry$§ z ubezpieczonych jest osobg praw-
ng. Dodatkowo uwzgledniono zmienne na poziomie powiatu — wska-
zanie, czy powiat jest miastem na prawach powiatu, czy jest miastem

! Metoda przypisania umowy do powiatu zostata ustalona ekspercko, na podstawie
doswiadczen z analizg danych zgromadzonych w bazie OI UFG. Mozliwe sg rOwniez inne
podejscia, np. wybor adresu najmtodszego ubezpieczonego.
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wojewodzkim oraz czy jest miastem powyzej 500 tys. mieszkancow.
Wszystkie obliczenia zostaly wykonane z wykorzystaniem $rodo-
wiska R.

Na rysunku 1 przedstawiona zostata czestos¢ szkod w ujeciu prze-
strzennym dla ubezpieczen OC p.p.m., natomiast na rys. 2 — dla ubez-
pieczen AC.

Dla obu rodzajow ubezpieczen mozna dostrzec wyrazne skupiska
wysokich lub niskich wartosci. W przypadku OC p.p.m. wysoka czg-
sto$§¢ szkod jest obserwowana zwlaszcza w duzych aglomeracjach
1 terenach je otaczajacych (np. Warszawa, Gornoslaski Okrgg Przemy-
stowy), natomiast w przypadku AC wysokie wartosci wskaznika ob-
serwowane s3 w zachodniej Polsce. W tabeli 1 przedstawione zostaly
wartosci wspotczynnikow autokorelacji przestrzennej Morana i Gea-
ry’ego. Obliczenia przeprowadzono dla dwdch wersji macierzy wag —
opartej na sasiedztwie oraz opartej na odleglosci miedzy $rodkami
obszaréw posiadajacych wspdlng granicg.

czgstosc szkéd [ ] 0014-0020 [_]0020-0022 [ 0.022-0024
[ 0024-0026 [ 0.026-0029 I 0.029-0,032
[ 0032-0037 [ 0037-0044 [ 0044-0064

Rys. 1. Czgstosé szkdod OC p.p.m. w podziale na powiaty

Zrodto: opracowanie wlasne.
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czgstosc szkdd [ ] 0072-0080 [__]0090-009 [ 0096-0.100
0,100-0,104 [ 0104-0,108 [ 0.108-0,113
[ 0113-0,120 [ 0.120-0130 [ 0.130-0.161

Rys. 2. Czgstosé szkdd AC p.p.m. w podziale na powiaty

Zrodlo: opracowanie wlasne.

Tabela 1. Wartosci wspotczynnikow autokorelacji przestrzenne;j
dla analizowanych danych

Rodzaj Rok I Morana C Geary'ego
umowy binarna centroidy binarna centroidy
AC 2013 0,42 0,43 0,53 0,53
2014 0,59 0,61 0,40 0,38
oc 2013 0,45 0,47 0,43 0,47
2014 0,45 0,47 0,43 0,47

Zrodto: opracowanie wlasne.

Uzyskane wyniki potwierdzaja wystgpowanie wyraznej autokore-
lacji przestrzennej. Dodatkowo na rysunku 3 zostaly przedstawione
wartosci lokalnej statystyki Morana przy zastosowaniu macierzy wag
bazujacej na sgsiedztwie.

Przedstawione wyniki wskazuja, ze w obu rodzajach ubezpieczen
wystepuja skupiska obszarow o wysokiej wartosci lokalnej wskaznika
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Rys. 3. Lokalna statystyka Morana dla OC p.p.m. (po lewej) oraz AC (po prawej).
Ciemniejszy kolor oznacza wigksza warto$¢ statystyki

Zrodlo: opracowanie wlasne.

autokorelacji. Oznacza to, ze obszary te istotnie oddzialuja na swoich
sasiadow 1 wnosza duzy wklad do globalnego wspodtczynnika
autokorelacji.

3. Taryfikacja a priori z uwzglednieniem efektow
przestrzennych

3.1. Uogolnione modele liniowe z efektami przestrzennymi

Na potrzeby taryfikacji a priori czgsto wykorzystuje si¢ modele nale-
zace do klasy uogolnionych modeli liniowych (UML, Generalized
Linear Models — GLM) i ich modyfikacje pozwalajace na uwzglednie-
nie efektow przestrzennych. W modelach tych zaktada sig, ze zmienna
objasniana Y ma rozktad nalezacy do tzw. rodziny wyktadniczej roz-
ktadow o funkcji gestosci (lub funkcji prawdopodobienstwa w przy-
padku rozktadow dyskretnych) danej wzorem:

y0 — b(6)
Y

gdzie 0 i to parametry rozkladu, b: R - R i ¢: R? - R to ustalone
funkcje, a Dy, jest no$nikiem rozktadu, ktory moze zaleze¢ od parame-
tru Y. Do tej rodziny nalezy wiele popularnych rozktadow, np. roz-
ktad normalny, rozktad gamma i rozktad Poissona. Dla rozktadu nale-
zacego do rodziny wyktadniczej warto$¢ oczekiwana jest réwna
u=E(Y) =b'(0), gdzie b’ oznacza pochodng funkcji b.

o 0;9) = eXp( + c(y; ¢)>,y € Dy,
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N = Bo + B Xix + o+ BrXik,

gdzie B, ..., B to parametry, a X;, jest warto$cig r-tej zmiennej objas-
niajacej dla i-tej obserwacji. Dla i-tej obserwacji parametry rozkladu
zmiennej Y; sa zwigzane ze zmiennymi objasniajacymi relacja
gu;) =n;, gdzie g jest tzw. funkcja wigzacg. Taka definicja modelu
pozwala na estymacj¢ parametréw fy, ..., S oraz i za pomoca meto-
dy najwiekszej wiarygodnosci.

Najprostsza metodg uwzglednienia efektow przestrzennych
w UML jest wprowadzenie zmiennych objasniajagcych zdefiniowa-
nych na poziomie jednostki terytorialnej (np. dotyczacych infrastruk-
tury drogowej). W takim przypadku efekt przestrzenny jest zawarty
w sktadniku systematycznym, a estymacja parametrow modelu prze-
biega w standardowy sposob.

Nalezy jednak zwroci¢ uwage, ze zastosowanie tej metody do
oszacowania indywidualnej wartosci oczekiwanej dla kazdej jednostki
terytorialnej moze nie by¢ dobrym podejsciem. Przyktadowo w przy-
padku Polski uwzglednienie wojewddztwa jako zmiennej objasniajg-
cej oznacza potrzebe estymacji dodatkowych 15 parametréw (jedno
wojewoddztwo jest wartoscig referencyjng), natomiast w przypadku
powiatow jest to juz 379 parametrow. Mozna zatem oczekiwaé, ze
estymatory tych parametréw zazwyczaj nie begda wiarygodne ze
wzgledu na niewystarczajaca liczbe obserwacji dla poszczegdlnych
poziomdéw zmiennej. Rozwigzaniem tego problemu moga by¢ modele
z czynnikami wielopoziomowymi (Multi-Level Factors, MLF), opisa-
ne np. w pracy [Ohlsson, Johansson 2010]. W modelu tym zmienna
kategoryczna o wielu poziomach traktowana jest jako efekt losowy,
a do estymacji parametréw jej rozktadu wykorzystywane sg metody teorii
wiarygodnosci (credibility theory, por. np. [Biihlmann, Gisler 2005]).

W dalszej analizie model z czynnikiem wielopoziomowym zosta-
nie wykorzystany do modelowania czgstosci szkod z tytulu zawartej
umowy ubezpieczenia. Przez Y;;; oznaczono czgstos¢ szkod dla i-tej
umowy, stanowigcej obserwacje t w regionie j (t = 1,...,n;), nato-
miast U; oznacza efekt losowy dla regionu j (j = 1, ...,]). Zaklada sig,
ze Yy, dla ustalonego U; mozna opisa¢ za pomocg UML z rozktadem
Poissona i logarytmiczng funkcja wigzaca (model multiplikatywny):

E(Ye|U;) = wrivs - .vEU; = vV,
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gdzie u jest oczekiwang czgstoscig szkod dla bazowej grupy taryfo-
wej, L jest wzgledna oczekiwang czestoscia szkod dla k-tej zmiennej
taryfowej (k = 1,..,R) dla i-tej umowy, y; = yiy}- y,%UJ oraz
Vi = uU;.
Przyjmujemy dalej nastepujace zatozenia:
e wektory losowe (V},Y;j1,Y1j2, s Y21, Y2j2, - ) 8@ niezalezne dla
j=1,..,],
e zmienne V; (j = 1,...,]) sg niezalezne i majg jednakowy rozklad
Z parametrami IE(V]) =u > 0 oraz Var(l/}-) =12>0,
e dla kazdego j zmienne Y;;; sa niezalezne warunkowo wzgledem
yio?
= o
Zastosowanie modelu Bithlmanna-Strauba do estymacji U; prowa-
dzi do wzoru

V;, ze srednig y;V; 1 wariancjg spetniajgca E (Var(YL- Jt|l/}))

|1|
~.

Uj=2—-+ (1-3%)
U
.3 YieWiielije o Yij ~ .
gdzie: V. = %}“’t, Yije = %t oraz W;j; = W;;.¥;, a wagi Z; dane
sa wzorem
5 = W.j.
T g2
w.;. + 2

Parametry o2 oraz T2 najcze$ciej nie s3 znane i muszg zostaé

oszacowane. W niniejszej pracy wykorzystane zostaly estymatory
podane w pracy [Ohlsson, Johansson 2010].

Nalezy zwroci¢ uwage, ze w powyzszej procedurze parametry
UML sg estymowane przy zatozeniu, ze wartosci U; sg ustalone, na-
tomiast estymatory L7] zaleza od y;. Do estymacji parametrow tego
modelu mozna zastosowac¢ metodg iteracyjna:

l. Przyjmij U; = 1dlaj =1, ...,].

2. Oszacuj parametry UML, przyjmujgc U; jako zmienng okresla-
jaca przesuniecie (offset).

3. Wyznacz estymatory 62 oraz 2 w modelu Biihlmanna-Strauba.

4. Wyznacz nowe wartosci Uj dlaj=1,..,].

5. Powtarzaj punkty 2-4 do uzyskania zbieznosci.

Powyzsza procedura pozwala uzyska¢ zarowno oszacowania parame-
trow dla poszczegodlnych zmiennych objasniajacych, jak 1 wartosci efektu
losowego U] oraz odpowiadajace im wspotczynniki wiarygodnosci, Z;.
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3.2. Estymacja parametré6w modelu — przyklad empiryczny STATYSTYCZNY

Zilustrujmy zastosowanie procedury opisanej w punkcie 3.1 przykta- Nr 15(1)

dem empirycznym szacowania parametréw modelu opisujacego liczbe

szkod z tytutu umow ubezpieczenia autocasco. W analizie zostal wy-

korzystany zbior danych opisany w punkcie 2.3. Pod rozwage wzigto

trzy modele:

¢ model bazowy (model 1) — uwzgledniajacy podstawowe zmienne
objasniajace z wylaczeniem zmiennych na poziomie powiatu,

e model ze zmiennymi na poziomie powiatu (model 2) -
uwzgledniajacy wszystkie dostgpne zmienne objasniajace,

e model z efektem losowym (model 3) — model 2 rozszerzony o
efekt losowy.

Na podstawie analizowanego zbioru utworzono losowo dwa roz-
faczne zbiory — zbidr uczacy, liczacy milion obserwacji, oraz zbidr
walidacyjny, liczacy 250 tys. obserwacji. Parametry poszczegdlnych
modeli zostaly oszacowane na podstawie zbioru uczacego. Zmienne
objasniajace zostaly wybrane za pomoca selekcji wstecznej na pod-
stawie wartosci kryterium informacyjnego Akaike’a (AIC). Nastepnie
otrzymane modele zostaly poréwnane za pomoca bledu $redniokwa-
dratowego (BSK) na zbiorze walidacyjnym.

Podsumowanie wynikow estymacji zostato przedstawione w tab. 2.
Znak "-" oznacza, ze wyzsza kategoria zmiennej (lub poziom 'TAK'
w przypadku zmiennych dychotomicznych) przektada si¢ na nizsza
oczekiwang czestos¢ szkod, natomiast znak "+" — na wyzszg. W przy-
padku zmiennych nominalnych podano kategori¢ o najwickszej i naj-
mniejszej oczekiwanej czgstosci szkod.

Warto zwroci¢ uwage, ze w modelu 3 po uwzglednieniu efektu lo-
sowego zmienne objasniajace dotyczace powiatu okazaty si¢ nieistot-
ne statystycznie. Jesli chodzi o pozostate zmienne, to ich statystyczna
istotno$¢ oraz kierunek oddzialywania okazaly si¢ takie same dla
wszystkich rozwazanych modeli.

W tabeli 3 przedstawiono poréwnanie btedu sredniokwadratowego
poszczegbdlnych modeli na zbiorze walidacyjnym.

Model z efektem przestrzennym cechuje si¢ najmniejszym bledem
sredniokwadratowym na zbiorze walidacyjnym, przy czym roznica
migdzy modelami jest niewielka. Moze to wynika¢ z faktu, ze we
wszystkich modelach wystepuje podobny lub ten sam zestaw zmien-
nych objasniajacych, a model z efektem losowym nie wykorzystuje w
pei przestrzennej struktury danych.
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STATYSTYCZNY | Tabela 2. Podsumowanie wynikow estymacji parametroéw rozwazanych modeli.
Nr 15Q21) Zmienna Model 1 Model 2 Model 3

Wiek - - -

Plec cz.e;stos'é szkod . cz.e;stos'é szkod . cz.qstoéé szkod .
wigksza dla kobiet | wicksza dla kobiet | wicksza dla kobiet
najwieksza czgstos¢ | najwigksza czgsto$¢ | najwigksza czgstose
— samochody — samochody — samochody

Rodzaj pojazdu osobowe osobowe osobowe

najmniejsza czg-
sto§¢ — jednoslady
najwicksza czg-

najmniejsza czg-
sto$¢ — jednoslady
najwieksza cze-

najmniejsza czg-
sto§¢ — jednoslady
najwieksza czgstosé

. — Toyota sto$¢ — Toyota sto$¢ — Toyota
Marka pojazdu ——— e C4Y SO
najmniejsza najmniejsza czg- najmniejsza cze-
czestos¢ — Fiat stos¢ — Fiat stos¢ — Fiat
Czy os. Prawna + + +
Czy wspotubezpie-
czeni
Miasto na prawach ..
. p + nieistotne
powiatu
Miasto pow. 500 tys. ..
. p , Y + nieistotne
mieszkancow

Zrodto: opracowanie wlasne.

Tabela 3. Blad sredniokwadratowy dla poréwnywanych modeli

Model BSK — zbior uczacy BSK — zbior walidacyjny
Model 1 0,1272 0,1256
Model 2 0,1272 0,1256
Model 3 0,1270 0,1255

Zrodto: opracowanie wlasne.

Na rysunkach 4 i 5 przedstawiono oszacowania efektéw losowych
w modelu 3, a takze towarzyszace im wspotczynniki wiarygodnosci.

Rozktad przestrzenny efektow losowych jest zblizony do tego
przedstawionego na rys. 2. Oznacza to, ze skladnik systematyczny
modelu uwzgledniajacy dost¢gpne zmienne objasniajace nie wyjasnia
przestrzennego zrdéznicowania badanego zjawiska, ktore zostalo
uchwycone w efekcie losowym. Przedmiotem dalszych badan moze
by¢ odpowiedz na pytanie, w jaki sposob najbardziej efektywnie wy-
korzysta¢ uzyskane wyniki w procesie taryfikacji.

Na rysunku 5 zostaly przedstawione wspotczynniki wiarygodnos$ci
dla poszczegblnych powiatéw otrzymane w wyniku estymacji.
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Nr 15Q21)

Rys. 4. Oszacowania losowych efektow przestrzennych dla modelu liczby szkoéd AC

Zrodlo: opracowanie wlasne.

z [Joaigs-o500 [Josoi-oeoe [ o60s-0690 [ 0692-0781 [N 0782-0290

Rys. 5. Wspotczynniki wiarygodnosci dla modelu liczby szkéd AC

Zrodlo: opracowanie wlasne.



SLASKI
PRZEGLAD
STATYSTYCZNY

Nr 15(21)

112 Kamil Gala

Uzyskane wyniki wskazujg, ze powiaty odpowiadajace duzym
osrodkom miejskim (szczegdlnie Warszawa, Gornoslaski Okreg
Przemystowy, Poznan, Wroctaw) sg na tyle duze i wewnetrznie mato
zrdznicowane, ze efekty losowe moga by¢ szacowane praktycznie
tylko na podstawie danych dotyczacych tych powiatow, jednakze w
wielu przypadkach wykorzystanie danych dotyczacych catego kraju
do estymacji efektow przestrzennych za pomoca metod bayesowskich
jest uzasadnione.

4. Zakonczenie

W niniejszej pracy przedstawiono podstawowe zagadnienia zwigzane
z analizg danych przestrzennych w kontek$cie modelowania liczby
szkéd w ubezpieczeniach komunikacyjnych OC p.p.m. i AC. Omo-
wiono rodzaje danych przestrzennych, miary stuzace do badania auto-
korelacji przestrzennej oraz uogdlniony model liniowy uwzgledniaja-
cy losowe efekty przestrzenne. Przeprowadzono rowniez estymacje
parametrow omawianego modelu na podstawie danych pochodzacych
zbazy danych Osrodka Informacji Ubezpieczeniowego Funduszu
Gwarancyjnego.

Eksploracja danych przestrzennych wykazata, ze czestos¢ szkod
w obu analizowanych rodzajach ubezpieczen jest zréznicowana mig-
dzy powiatami oraz wystepuje istotna autokorelacja przestrzenna.
Estymacja parametréw uogoélnionego modelu liniowego potwierdzita
te obserwacje, poniewaz przestrzenne zroéznicowanie czgstosci szkod
pozostato zauwazalne réwniez po uwzglednieniu w modelu szeregu
zmiennych objasniajacych. Uzyskane wyniki wskazuja réwniez
na zasadno$¢ stosowania metod bayesowskich w estymacji efektow
losowych na poziomie powiatu i pozwalaja zidentyfikowac obszary,
dla ktorych indywidualna estymacja czestosci szkod nie jest wiasci-
wym podejsciem.

Jako glowny kierunek dalszych badan mozna wskaza¢ uwzgled-
nienie przestrzennej struktury danych w uogo6lnionym modelu linio-
wym z efektami losowymi, atakze zagadnienie budowy taryfy
uwzgledniajacej wymiar geograficzny. Interesujace moze by¢ réwniez
zbadanie wrazliwo$ci wynikéw na zmiang zalozen dotyczacych prze-
strzennych interakcji (np. metody pomiaru odleglosci) oraz analiza
modeli innych niz ten przedstawiony w niniejszej pracy.
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MODELLING SPATIAL EFFECTS
IN THE A PRIORI RISK CLASSIFICATION

Summary: The standard market practice in automobile insurance is to include informa-
tion on the place of residence of the insured as one of the rating factors. In such a situation
geographic area is used as a proxy for various risk factors associated with this area, e.g.
traffic intensity and commuting patterns. The subject of this paper is to analyze how
actuarial risk classification models could be extended to take these spatial effects into
account in the most effective way. To this end, a combination of generalized linear mo-
dels (GLM) and spatial statistics methods (such as spatial autocorrelation analysis and
spatial smoothing) are used.

Keywords: automobile insurance, generalized linear models, spatial statistics, spatial
effects.





