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Uber die Anwendbarkeit von
Durchschnittsverfahren zur Bestimmung
der Schadenreserve in der privaten
Unfallversicherung

Von Peter Alexander Leepin, Basel

Einleitung

1. Grundsatzliches zur Versicherungsmathematik
ausserhalb der Lebensversicherung

Die Mathematik der Lebensversicherung hat sich lingst Geltung
verschafft und bedarf keines Anwaltes mehr. In der Liebensversicherung
ist es heute tiberfliissig, die Niitzlichkeit der Anwendung mathema-
tischer Verfahren noch besonders nachzuweisen.

Ganz anders verhilt es sich mit der Mathematik der wbrigen
Versicherungszweige. Die Mathematik der Nichtlebensversicherung,
wie sie auch bezeichnet wird, ist erst in den beiden letzten Jahr-
zehnten entstanden und ringt gegenwirtig um ihre Anerkennung.
Zahlreiche Kinzelabhandlungen haben sich weitgehend zu einem
(Granzen vereinigt; wir erwidhnen hier nur die grundlegenden Werke
von Riebesell (1), Giirtler (2), Sergowskij (3) und Potin (4), in denen
versucht wird, eine abgerundete Darstellung der Grundlagen und
Verfahren der Mathematik der Nichtlebensversicherung zu vermitteln,
Das Hauptverdienst gebithrt dabei zweifellos Racbesell, der in seinen
vielen Untersuchungen nicht nur den Grossteil der wissenschaftlichen
Aufbaunarbeit geleistet, sondern auch unermiidlich tiir die Anerkennung
in der Praxis gekdmpft hat.

Das Wort «kimpfen» mag Aussenstehende vielleicht tiberraschen
und wberspitzt anmuten. Es war aber und ist heute noch ein wirk-
licher Kampf, ein Ringen —— leider muss es gesagt sein — {iberwiegend

1) Die vorliegende Abhandlung ist der Abdruck der Basler Inauguraldlsser
tation gleichen Titels (Basel 1944).
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mit dem menschlichen Beharrungsvermégen. Weil die bisherigen «Ver-
fahren» — so wird offen und versteckt gefolgert —— die Geschiifts-
entwicklung nicht unmittelbar gefihrdet haben, sind sie auch «richtig»
und bediirfen keiner Verbesserung oder Verfeinerung.

Als wertvoll und niitzlich anerkennt der Mathematiker dagegen
die Einwinde, welche auf Grund von Untersuchungen aus der Praxis
gegen die Anwendung mathematischer Methoden erhoben werden.
In diesem Zusammenhange sind vor allem die Arbeiten von Wunder-
lin. (5) und Thalmann (6) zu erwihnen. Diese Autoren begriinden ihre
Ablehnung der Anwendung mathematischer Verfahren in der sozialen
Unfallversicherung mit der zu grossen Streuung im Schadenverlauf,
die eine mathematische Behandlung verunmégliche.

Die Schadenwahrscheinlichkeit, d. 1. das Verhiiltnis der gesamten
Schadensumme zur gesamten Versicherungssumme in einer Gefahren-
klasse, wird meist nach Riebesell (7) aufgespalten in die Ausbruchs-
wahrscheinlichkeit und in die Ausbreitungswahrscheinlichkeit. Neben
diesen beiden Benennungen sind auch die Ausdriicke Schadenhiufig-
keit und durchschnittliche Schadenhéhe im Gebrauch, die vielleicht
das Wesen der Sache anschaulicher umschreiben (Giirtler zieht die
letztgenannten Bezeichnungen vor).

Wunderlin untersucht, ob die Wahrscheinlichkeitstheorie auf die
soziale Unfallversicherung angewendet werden kann. Er vertritt die
Angicht, dass sich die Ausbreitungswahrscheinlichkeit nicht wie
eine ¢richtige» Wahrscheinlichkeit verhilt im Sinne der Theorie.
Der strenge Nachweis dieser Behauptung wiire allerdings auf Grund
der Lexisschen Dispersionslehre zu fithren!) oder noch besser mib
den in Verfolgung der Lexisschen Ideen entwickelten, modernen,
statistischen Verfahren (vergleiche die Ausfilhrungen im zweiten
Abschnitt). Eg scheint uns jedoch, die ganze Fragestollung Wunderlins
entspringe einer grundsiitzlichen Unterschiitzung der Mathematik 2).
Wiire die Wahrscheinlichkeitsrechnung das einzige Hilfsmittel des

1) Auf diesen Mangel hat schon Jecklin (8) aufmerksam gemacht.

Wir verweisen in diesem Zusammenhang auf die entsprechenden Arbeiten
von Peek und Blaschke in der Lebensversicherung. An neueren Arbeiten erwihnet
wir nur die Basler Disgertation von Wiesler «Uber die Grundlagen der Lebens-
versicherungsmathematik» (Mitteilungen der Vereinigung schweizerischer Ver-
sicherungsmathematiker, Band 44, Bern 1944).

2) Fir schreibt 1. ¢. S. 1: «Diese Suche nach einer mathematischen Methode
zur Primien- und Reservenbestimmung kann jedoch nur Aussicht auf Erfolg
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Mathematikers, so liesse sich seine Auffagssung cher vertreten.
Immerhin miisste man sich daran erinnern, dass schon Lexts mit
seinem Begriff der «typischen Wahrscheinlichkeitsgrosse mit iiber-
normaler Dispersion» die Vorstellung der konstanten Wahrscheinlich-
keit verlagsen hat. Noch weiter geht Riebesell, der in seiner Ein-
fithrung in die Sachversicherungsmathematik sogar Mittelwerte aus
relativen Héufigkeiten in endlichen Bestinden unter gewissen Vor-
aussetzungen als Wahrscheinlichkeit bezeichnet 1).

Nun steht aber der Mathematik der Nichtlebensversicherung
ausser der Wahrscheinlichkeitsrechnung eine weitere Waffe zur Ver-
filgung. Wollen wir niémlich Verhéltniszahlen, wie sie in der Sach-
versicherung auftreten, nicht Wahrscheinlichkeiten nennen, so ist
ihre Behandlung Aufgabe der mathematischen Statistvk. Riebesell hat
am XI. Internationalen Versicherungsmathematiker-Kongress (9) in
Paris die heute wohl allgemein anerkannte Ansicht vertreten, man
diirfe dann von Sachversicherungsmathematik reden, wenn die Me-
thoden der Wahrscheinlichkeitsrechnung oder der mathematischen
Statistik Verwendung finden. Liesse es sich wirklich beweisen, dass
der Ausbreitungswahrscheinlichkeit nicht Wahrscheinlichkeitscharakter
im engeren Sinne zukommt, so wiirde eben der mathematische Sta-
tistiker an Stelle des strengen Wahrscheinlichkeitstheoretikers das
Problem lgsen miissen.,

Tiir den einzelnen Versicherungsvertrag kann der Schaden theo-
retisch und praktisch zwischen Null und der vollen versicherten Leistung
schwanken. Eg ist deshalb nicht moglich, fiir einen einzelnen Vertrag
eine Priimie verniinftig festzusetzen. Wird eine ausreichend grosse
Zahl von Vertrigen in einen Bestand zusammengefasst, so wiire es
theoretisch wiederum denkbar, dass der Schaden sich zwischen Null
und der ganzen Versicherungssumme bewegt. Praktisch wird nun
aber der Schaden innerhalb «bestimmter Grenzen» bleiben, weil ein
«Ausgleichy stattfindet. Dieser Ausgleich ist eine Erfahrungstatsache.

haben, wenn es gelingt nachzuweisen, dass die Unfallstatistik die Voraussetzungen
fiir eine streng wissenschaftliche Bearbeitung erfiillt, so dass ihre lirgebnisse wahr-
scheinlichkeitstheoretisch verwendet werden konnen.» _ .

1) In «Mathematik der Sachversicherungs 8.7: «Da wir es in der Praxis
niemals mit unendlichen Iolgen zu tun haben, soll von Hdufigheit gesprochen
werden, wenn wir es mit bestimmten Versicherungsbestiinden zu tun h-aben, von
Wahrscheinlichkeit dagegen, wenn wir die Hiiufighkeiten auf mehrere Versicherungs-
bestinde ausdehnen und Mittelwerte aus den Hiufigkeiten bilden.»
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Dass er im allgemeinen stattfinden wird, ist plausibel, sobald das
Eintreffen eines Schadenfalles nicht auch das Fintreffen von anderen
bedingt oder wenigstens stark begiinstigt. Auf diesem Ausgleich beruht
tberhaupt die Méglichkeit der Versicherung.

Die Schadenwahrscheinlichkeit weist praktiseh eine verhéltnis-
miigsig kleine Streuung auf. Deswegen ist es moglich, aus der Ver-
gangenheit auf die Zukunft zu schliessen. Wire das nicht der Tall,
so miissten Jahre mit riesigen Gewinnen von Jahren mit entsprechenden
Verlusten gefolgt sein; alle paar Jahre wiirden auf Grund «normaler»
Katastrophen Zusammenbriiche auftreten. Kin derartiges « Geschiift»
wire einem gefihrlichen Hasardspiel gleichzustellen 1).

Die Aufgabe, aus der Reihe der beobachteten Werte der
Schadenwahrscheinlichkeit Riickschliisse auf den zukiinftigen Verlauf
zu zlehen, 1st ein Problem der mathematischen Statistik oder unter
bestimmten Umstinden auch der Wahrscheinlichkeitsrechnung. Die
mathematische Statistik verfiigt aber tber die Verfahren, welche
diese Aufgabe zu losen gestatten. Diese Grundaufgabe ist allen
Versicherungszweigen gemein. Jecklin (8) hat ibrigens gezeigt, dass
die Schwankungen in der Lebensversicherung nicht unbedingt kleiner
ausfallen als in den iibrigen Versicherungsarten.

Nach diesen kurzen grundsitzlichen Bemerkungen wenden wir
uns nun unserem eigentlichen Thema zu, der Frage der Bestimmbar-
keit der Schadenreserve in der privaten Unfallversicherung mit Hilfe
von Durchschnittsverfahren.

2. Die Schadenreserve in der Unfallversicherung
a) Der Begriff der Schadenreserve

In der Unfallversicherung kann sich — wie iibrigens auch in
den meisten anderen Versicherungszweigen — die Frledigung der
eingetretenen Schadenfille auf mehrere Rechnungsjahre erstrecken;

1) Knapp, aber treffend hat Jeeklin (10), 8. 176, diesen Sachverhalt dargelegt'
«Denn es sind nur zwei Moglichkeiten denkbar: Entweder handelt es sich um
Schadenhiufigkeiten mit einer gewissen, durch die charakteristischen Verteilungen*
gegebenen Stabilitit, und man kann daraus auf die notwendige Priimienhohe
schliessen, oder aber die Entwicklung der Schadenquoten lisst keinen solche_ﬂ
Schluss zu. Im ersteren Falle ist nicht einzusehen, warum nach der Moglichkeib
mathematisch-statistischer Grundlegung nicht auch die Folgerungen gelten sollens
im zweiten Ialle aber liegt Versicherung im rein technischen Sinne des Wortes
gar nicht vor.»
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dessenungeachtet ist jedes Jahr die Erfolgsrechnung und die Bilanz
zu erstellen. Die dem Versicherer aus bereits eingetretenen Iillen
noch erwachsende Belastung ist darin vollstindig zu beriicksichtigen;
denn es ginge nicht an, damit die Rechnung der folgenden Jahre zu
belasten und so eine Verschiebung der Frfolge zu bewirken und gleich-
zeitlg den Grundsatz der Bilanzwahrheit zu verletzen.

Unter Schadenreserve verstehen wir tiir unsere folgenden Aus-
fithrungen die bilanzmissige Riicklage fir die eingetretenen, aber
noch nicht vollstindig abgewickelten Schadenfiille.

b) Verfahren zur Bestimmung der Schadenreserve in der privaten
Unfallversicherung

Zur Ermittlung der Schadenreserve in der privaten Unfallversiche-
rung kommen verschiedene Verfahren in Frage.

Das Einzelschitzungsverfahren
Beim Einzelschitzungsverfahren wird jeder einzelne angemeldete
Schaden daraufhin durchgesehen, wieviel er nach Abschluss des
Rechnungsjahres voraussichtlich noch kosten wird. Dieses Verfahren
wird in der privaten Unfallversicherung fast ausschliesslich angewendet ;
seine Durchfithrung ist aber sehr mithsam, da sich der Schétzungs-
beamte in jeden einzelnen Fall einarbeiten muss.

Dugrchschnattsverfahren

Bei den Durchschnittsverfahren wird versucht, unmittelbar den
Gtesamtbetrag der Schadenreserve zu bestimmen. Durch Multiplika-
tion einer bestimmten, fiir das Rechnungsjahr kennzeichnenden Grosse,
otwa der Anzahl der schwebenden Schadenfiille oder der Hohe der
im Rechnungsjahr geleisteten Schadenzahlungen, mit einer Konstanten
will man die gesamte Schadenreserve finden. Die Konstante selber
erhiilt man durch Mittelbildung aus den Beobachtungen mehrerer
Jahre. Dabei gibt es zahlreiche Moglichkeiten der Verfeinerung, z. B.
durch Gruppierung der Schiden im Entstehungsjahr. Eine Abart
der Durchschnittsverfahren besteht darin, nach der gleichen Methode
suerst die gesamte Schadensummo zu bestimmen und dann durch
Subtraktion der bereits bezahlten Schiden die eigentliche Schaden-
reserve festzustellen. Der Erfindungsgabe steht hier ein weiter Spicl-

raum offen.
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In der Praxis der Unfallversicherung werden Durchschnitts-
verfahren selten verwendet '); sie sind jedoch vor etwa zehn Jahren
durch Arbeiten italienischer Aktuare zur Diskussion gestellt worden.
Bis heute ist jedoch keine abschliessende Klirung erfolgt. Hs ist wohl
allgemein anerkannt, dass die Verwendung von Durchschnittsverfahren
an sich erwiinscht wiire; hingegen sind die Ansichten daritber geteilt,
ob die Reserveberechnung auf diese Weise nicht zu ungiinstigen
Ergebnissen fiihrt.

3. Problemstellung

Im folgenden umschreiben wir die von uns zu behandelnde Aufgabe:

Konmen zur Berechnung der Schadenreserve in der privaten Unfall-
versicherung Durchschnittsverfahren an Stelle des INinzelschitzungsver-
fahrens Verwendung finden?

Die gestellte Frage bedarf gleich einer Erliuterung. Wir werden
ein Durchschnittsverfahren verwenden diirfen, wenn es nicht wesent-
lich schlechtere Ergebnisse als das Einzelschdtzungsverfahren zeitigt.
Was heisst aber «schlechter»? Wir missen also zuerst die Begriffe
¢gut» und «schlecht» umschreiben und daraus Methoden herleiten,
welche einen Vergleich der verschiedenen Verfahren zur Reserve-
bestimmung gestatten. Damit werden wir auch in der Lage sein, an
einem bestimmten Beobachtungsmaterial einige Verfahren zu prifen
und neue Methoden auf ihre Anwendbarkeit hin anzusehen. Bel
unserem Vorgehen werden wir uns weitgehend auf statistische Ver-
fahren stiitzen, die im deutschen Sprachgebiet angesichts ihrer grossen,
praktischen Bedeutung noch zu wenig bekannt sind.

1) Wie wir einem Vortrag von Schiies (11) entnehmen, fanden Durchschnitts-
verfahren zum erstenmal in der englischen Seeversicherung Anwendung. Der
Grund fiir diese Tatsache liegt wohl darin, dass es in diesem Versicherungszwelg
besonders lange ging, bis der Versicherer vom Eintritt und von der Schwere des
die Entschidigungspflicht begriindenden Ereignisses erfuhr. Schiies wandte
Durchschnittsverfahren mit Erfolg in der Transportversicherung an. In der
anschliessenden Diskussion teilte Wendt mit, dass seine Haftpflichtgesellschaft
auch solche Verfahren anwende,.

Nach Leslie (18) ist es im Staate New York den Haftpflichtgesellschatten
gesetzlich vorgeschrieben, die Schadenreserven auf Grund von Durchschnitts-
verfahren zu bestimmen.

Aus der Unfallversicherung ist uns kein Beispiel vor Bufano (12) bekannb:
Immerhin ist es gut moglich, dass auch schon friither in der Unfallversicherung
derartige Methoden benutzt wurden, da der Gedanke von anderen Versicherungs”
zweigen her nahe lag.
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I. Abschnitt

Die Verfahren zur Bestimmung
der Schadenreserve in der Unfallversicherung
und ihre Brauchbarkeit

Die Frage der Anwendbarkeit von Durchschnittsverfahren zur
Bestimmung der Schadenreserve in der Unfallversicherung hat unseres
Wissens die erste Behandlung im Jahre 1988 erfahren durch Bufano (12)
und D’Addario (18). Diese Arbeiten stiitzen sich auf Hiutfigkeits-
verteilungen, die Amoroso (14) vorgeschlagen hatte. Bufano und
D’ Addario bejahen ohne genauere Priifung an einem Beobachtungs-
material die Moglichkeit, Durchschnittsverfahren anzuwenden 1).

Das Problem der Bestimmung der Priimien und Reserven in der
Unfall- und Haftpflichtversicherung als Ganzes ist dann 1984, um
die Ansichten der Mathematiker aller Liinder zu erfahren, vom X. In-
ternationalen Kongress der Versicherungsmathematiker in Rom be-
handelt worden. Aus den eingereichten Abhandlungen lassen sich die
folgenden Ansichten tiber unsere besondere I'rage entnehmen. Strok (15)
zeigt sich exakten Methoden fiir die Unfall- und Hattpflichtversiche-
rung nicht zuginglich. Jannott (16) glaubt aut Grund der Erfahrungen
seiner Clesellschaft (Gothaer allgemeine Versicherungsbank) die An-
wendbarkeit von Durchschnittsverfahren zur Reservebestimmung
verneinen zu miissen. Amoroso (17) kommt, sich auf das Material
seiner Gesellschaft stittzend (Le Assicurazioni d’ltalia), zur gegen-
teiligen Uberzeugung. Renfer (19) hilt die Einzelschitzung fiir vor-
sichtiger. Bei grossen Bestinden wire seiner Meinung nach auch die
globale Schiitzung auf Grund der Erfahrungen fritherer Jahre zulissig;
dabei sei indessen eine Sonderbehandlung der grissern Schadentille
zu empfehlen. Im Anschluss an seine Kongressarbeit veréffentlichte
Jannott (20) eine weitere Abhandlung, in der er seine Ansicht noch
Weiter zu begriinden versuchte. Damit ist das Schrifftum iber die
von uns zu behandelnde Trage bereits erschopft.

e S
1) Bufano hat fiir ein Jahr die Schadenreserve mittels zweier Durchschnitts-

Verfahren berechnet. Die so erhaltenen Reserven vergleicht er mit der Einzel-
Schiitzungsreserve (statt den tatsichlichen Auszahlungen) und findet gute Uber-

SInstimmung.
21
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§ 1
Die Giite eines Verfahrens

Um verschiedene Verfahren miteinander vergleichen zu konnen,
miigsen wir zuerst genau festlegen, wann ein Verfahren als «gut»,
d. h. als brauchbar, zu bezeichnen ist. Als bestes Verfahren diirften
wir dasjenige ansehen, das uns Jahr fiir Jahr die genaue Summe der
Auszahlungen angeben wiirde, die fiir die unerledigten Schadenfille
noch zu leisten ist. Weil wir aber nicht in die Zukunft sehen kénnen,
miissen wir auf die Verwirklichung dieses Idealfalles verzichten. Der
nichstliegende Gedanke wiire nun, diejenige Bestimmung als die
giinstigste zu bezeichnen, die am néchsten an die tatsichlichen Aus-
zahlungen herankommt. Dann schwankt aber die Reserve um die
Auszahlungen; sie wird also zum Teil ungeniigend sein. Das miisste
weiter dazu fithren, dass spitere Rechnungsjahre mit den Auszah-
lungen alter Schiden belastet wiirden, wiithrend die Jahre mit dem
eigentlichen Schaden einen zu hohen Uberschuss aufwiesen, der unter
Umstiinden bereits verbraucht wire. So gelangt man schliesslich dazu,
den zu erwartenden, eigentlichen Bedarf noch um einen Sicherheits-
zuschlag zu erhéhen. Es lieght im Interesse ciner gleichmiissigen Ge-
schiftsentwicklung, den Sicherheitszuschlag fest anzusetzen ; so werden
die aus der Uberreservierung frei werdenden Mittel auch annihernd
gleich ausfallen. Ausserdem ist es von Nutzen, iiber das Ausmass des
zu erwartenden Uberschusses durch Ilinrechnung von Sicherheits-
zuschliigen unterrichtet zu sein.

Der Weg, den wir zu gehen haben, ist damit vorgezeichnet. Wir
suchen unter Zweiteilung unserer Aufgabe eine moglichst genau®
Schiitzung des tatsiichlichen Bedarfs und eine Moglichkeit, den Sicher”
heitszuschlag dergestalt festzusetzen, dass mit grosser Wahrschein®
lichkeit aus der Schadenabwicklung kein Verlust entsteht.

Was bedeutet nun aber eine moglichst genaue Schatzung?
Darunter verstehen wir ein Verfahren, das zu kleinen Abweichunge?
von den tatsiichlichen Aufwendungen fiihrt, das also eine klein®
Streuung um die beobachteten Auszahlungen aufweist. Fir de?
zahlenmiissigen Vergleich verschiedener Verfahren ist es dabei 8¢
geben, ein Streuungsmass, z. B. die mittlere quadratische Abweichung:
zu verwenden.
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§ 2
Die einzelnen Verfahren

Wir wenden uns vorerst einer genauen Betrachtung der einzelnen
Verfahren zu.

1. Die «genaue» Einzelschiatzung

In der Finleitung fithrten wir bereits aus, das bisher allgemein
tibliche Verfahren der «genauen» Einzelschiitzung bestehe darin, jeden
einzelnen I'all darauf zu prifen, wieviel er im schlimmsten TFalle
den Versicherer voraussichtlich noch kosten wird. In diesem Vorgehen
18t der Sicherheitszuschlag bereits enthalten; seiner Grosse nach ist
er aber nicht bekannt, muss indessen als maximaler Zuschlag an-
gesehen werden.

Die Streuung der geschiitzten Werte um die «wahren» Werte
bleibt innerhalb bestimmter, aber nicht zum voraus feststehender
Schranken. Auch bei einer gestorten Geschiftsentwicklung, bel einem
anormalen Schadenverlauf oder bei Anderungen in der Bestands-
zugammensgetzung wird die Finzelschitzung brauchbare Iirgebnisse
zeitigen. Auch ligst sich der Rickversicherungsanteil ohne Schwierig-
keit bestimmen.

Diesen Vorziigen stehen nun aber gewichtige Nachteile gegen-
iiber. Vor allem bedeutet es eine mithsame und zeitraubende Arbeit,
sich in jeden Schadenfall einzuarbeiten; die genaue Durchsicht der
Schadenakten ist aber notwendig, um eine gute Schitzung abgeben
zu konnen. liin weiterer Mangel besteht in der fehlenden Objektivitit
der Schiitzung; verschiedene Schiibzer werden den gleichen Fall ver-
schieden beurteilen und ziffernmissig andere Reserven festlegen.
Ferner haftet dem Vorgehen der Mangel an, dass die Grosse des Sicher-
heitszuschlages unbekannt bleibt. Allerdings liegt dies nicht im Ver-
fahren an sich begriindet, sondern in der Art der Anwendung. Schliess-
lich findet der Ausgleich innerhalb des Bestandes keine Beriick-

sichtigung.
9. Die Durchschnittsverfahren

Jannott braucht, um den Gegensatz der Durchschnittsverfahren
zu der Einzelschitzung auszudriicken, den Ausdruck «mathematische
Bestimmbarkeit der Schadenreserve». Wir méchten jedoch das Vor-
gehen nicht als «mathematisch» bezeichnen. Auch in der Lebens-

f/3IBLIOTHEK dor E. T. H. \
', 20RGH i
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versicherung ist der Ausdruck «mathematisch» kaum mehr iiblich
fir die Berechnung der technischen Riicklagen ). Wir bestimmen
vielmehr auf Grund mathematischer Operationen, deren Anwendung
auf bestimmten Annahmen beruht, den Wert, der auf Grund sta-
tigtischer Beobachtungen mit der gréssten Wahrscheinlichkeit zu er-
warten ist. Diese Art der Berechnung fusst aber in erster Linie auf
gtatistischen Beobachtungen. «Mathematisch bestimmbary ist eine
Bezeichnungsweise, die besser der reinen Mathematik vorbehalten bleibt.

Jannott (20) hat verschiedene Grossen darauthin untersucht, ob
sie zur Bestimmung der Schadenreserve in Frage kommen konnen.
Wir wollen versuchen, diese Ansitze in ein System zu bringen. Als
dvrekt bezeichnen wir ein Verfahren, das unmittelbar auf die Reserve
fithrt. Indyrekt nennen wir eine Methode, welche die gesamte Schaden-
summe zZu berechnen gestattet; durch Abzug der bereits bezahlten
Summen erhalten wir die noch zu leistenden Zahlungen, also die
Schadenreserve.

a) Darelkte Verfahren

Aus den Erfahrungen mehrerer Jahre bestimmen wir das Ver-
hiltnis der fiir die unerledigten Fille spiiter benotigten Mittel zu einer
Bezugsgrésse. Durch Multiplikation der so erhaltenen Verhiiltniszahl
mit der entsprechenden Bezugsgrosse des laufenden Jahres erhalten
wir die (Netto-) Schadenreserve; vom Sicherheitszuschlag sehen wir
dabei vorldufig ab.

Wir bezeichnen mit 4, die Schadenauszahlungen aus der Schaden-
reserve im Rechnungsjahre 4, mit B, die Bezugszahl des Jahres, mib
R, die Schadenreserve und mit m die Verhiltniszahl; dann ist

R,=m-B,, (1)

Die Summationen im Ausdruck fiir m erstrecken sich iiber mehrer®
vorhergehende Rechnungsjahre.

1) Das Wort Versicherungs-«Mathematik» sollte ebenfalls nur fiir theor®
tische Betrachtungen Verwendung finden.

wobei
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Die Wahl von B, steht uns frei. Hingegen werden wir diese
Wahl im Sinne unserer grundsiitzlichen Betrachtungen derart treffen,
dass so wenig Schwankungen als méglich zu erwarten sind. — Jannott
untersucht verschiedene Gréssen B, die unseres [irachtens schon zum
vorneherein als Bezugszahl nicht in Frage kommen koénnen. Wir
werden doch von unserem B, unbedingt verlangen miissen, dass es
die Bestandsbewegung mitmacht. Iiine Grosse wie zum Beispiel die
Durchschnattsprimie ist auf alle Fille zur Reservebestimmung un-
geeignet. Wir ditrfen nur solche Grossen verwenden, die mit wachsen-
dem absolutem Risiko im allgemeinen auch zunehmen; fiir die Durch-
schnittsprimie trifft diese Forderung aber nicht zu. Ibenso miissen
wir von der Policenanzahl als Bezugsgrosse absehen. Werden viele
Versicherungen mit kleinen Summen neu abgeschlossen, so braucht
das gesamte Risiko, also im allgemeinen auch die Schadenreserve,
nicht stark zuzunehmen. Dagegen kann durch eine Gruppenversiche-
rung mit einer einzigen Police eine wesentliche Risikovermehrung
eintreten.

T'iir die Bestandsbewegung sind typisch:

a) die Pramiencinnahmen des laufenden Jahres oder auch der
mattlere Prdimienbestand des Jahves;

b) die Schadenzahlungen des laufenden Jahres;

¢) ausserdem kiime als Bezugsgrosse in I'rage die Anzahl der an-
gemeldeten oder die Anzahl der micht erledigten Schadenfdlle.

Die beiden letztgenannten Méglichkeiten sind allerdings mit dem
Nachteil behaftet, dass leichte und schwere Schadentfille gleich stark
zihlen; die Anzahl der Schadenfille ist nur bedingt cin Mass des
Risikos.

Jannott glaubt, die direkten Verfahren zum vorneherein, ohne
jede statistische Untersuchung, ablehnen zu miissen. Kr fihrt aus,
mit einer Iirhohung etwa der Primieneinmahme kénne sehr wohl
eine Verminderung des Schadenanfalls verbunden sein. Daber wird
aber iibersehen, dass dieser Mangel jeder Vorausbherechnung anhaftet.
Auch die Finzelschiitzung kann zu einem hoheren Betrage fithren,
Wihrend die tatsichlich zu leistenden Zahlungen bei giinstiger Ab-
Wicklung kleiner ausfallen. Die entscheidende Frage ist es, ob Fille
der genannten Art hiufig vorkommen oder nicht. Zum mindesten
hitte die Hiufigkeit derartiger Vorkommnisse durch eine statistische
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Untersuchung gepriift werden miissen. Ganz im Gegenteil halten wir
dafiir, dass nur die direkten Verfahren zur Bestimmung der Schaden-
reserve praktisch in Frage kommen kénnen, wobei wir zudem als
Bezugszahl eine Grosse verwenden miissen, welche die Bestands-
bewegung mitmacht.

b) Indvrekte Verfahren

Bei den indirekten Verfahren suchen wir zuerst die gesamte
Schadensumme zu bestimmen ; durch Subtraktion der bereits bezahlten
Betrige ergibt sich daraus die Schadenreserve. Dabei werden zwel
Moglichkeiten vorgeschlagen:

«) wir bestimmen die gesamte Summe der in einem Rechnungsjahr
neu angefallenen Schiiden, also die Schadensumme eines Jahr-
ganges, oder

B) wir bestimmen die gesamte Schadensumme aller Jahrginge, die
in die Berechnung der Schadenreserve eingehen, ohne Gruppie-
rung nach dem Alter der Schiden.

Die indirekten Verfahren weisen zundchst den Vorteil auf, dags sie
unabhingig sind von der Abwicklungsgeschwindigkeit, ausser wenn
die gesamte Schadensumme auf Grund der bereits geleisteten Zahlungen
als Bezugsgrosse gerechnet wird. Die direkten Verfahren dagegen
werden beeintrichtigt und kénnen sogar unbrauchbar werden, wenn
etwa als I'olge von Personalmangel (Krieg!) die Schiiden langsamer
abgewickelt werden als normal. Am ehesten wird noch unter diesen
Umstinden das direkte Verfahren unter Verwendung der Anzahl der
schwobenden Schiden als Bezugsgrosse brauchbare Krgebnisse zel”
tigen. Bei den indirekten Verfahren driickt sich die langsamere Ab-
wicklung in der Subtraktion einer kleineren Schadenzahlung aus:
filhrt also zwangsliufig zu einer Erhohung der Schadenreserve. IiS
muss dabei allerdings schon eine recht kriftige Storung des Betriebs:
lebens eintreten, bis sich ein starker Einfluss auf die Reserve gelteﬂd
macht. Die schweren Iille werden ohnehin langsamer aJoge—:awickE’lb
und die leichten Fille beeinflussen die Schadenreserve nicht erheblich:

Den beschriebenen Vorteilen der indirekten Verfahren steht aber
ein gewichtiger und entscheidender Nachteil gegeniiber. Dor Streuung®”
bereich des gesamten Schadenbetrages ist wesentlich weiter als de*”
jenige der Schadenreserve, weil der Gesamtschaden grosser ist als
die Reserve. Alle Schwankungen in den Auszahlungen werden vO”
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der Schadenreserve gefolgt. Denken wir uns nach einer Reihe normaler
Jahre ein Jahr mit einem besonders grossen Schadenanfall, von
dem ein grosser Teil noch im gleichen Jahre ausbezahlt wird. Der
Subtrahend (die geleisteten Zahlungen) wird gross, withrend der
(Gesamtschadenanfall an Hand der normalen Jahre berechnet wird.
Die Schadenreserve kann damit negativ ausfallen, wihrend zur Deckung
des erhohten Bedarfs eine verstirkte Reserve zu stellen wire. In
derartigen I'illen wirden die direkten Verfahren zu wesentlich
besseren Iirgebnissen fithren.

Ungeachtet der aufgefithrten Nachteile sind bis jetzt fast aus-
schliesslich die indirekten Verfahren untersucht worden. Nebenbei
gesagt ist es bezeichnend, dass bei der Betrachtung der indirekten
Verfahren nur Grossen, die mit wachsendem absolutem Risiko im
allgemeinen zunehmen, Verwendung fanden. lis sind das dieselben,
die wir bei den direkten Verfahren als allein in Frage kommend be-
zeichnet haben: die Prémieneinnahme (Bufano, Jannott), die Schaden-
zahlungen des laufenden Jahres (Bufano) und die Anzahl der schwe-
benden Schiiden (D’Addario). Auch Jannott sucht hier keine andere
Bezugsgrosse, withrend er bei den direkten Verfahren dieselben Nenner
sogar ohne weiteres von der Betrachtung ausschloss.

Es ist ferner merkwiirdig, dass sowohl Bufano als auch Jannott
os iibersehen haben, dass die Verwendung der Schadenzahlungen als
Bezugsgrosse eigentlich ein direktes Verfahron darstellt. Die Unabhin-
gigkeit von der Geschwindigkeit der Schadenabwicklung ist nur
scheinbar. Bufano sucht die gesamte Schadensumme eines Jahrganges
zu berechnen, der in die Reservebestimmung eingeht. Wir bezeichnen
die Schadenreserve eines Jahrganges mit R7; der obere Index gibt
das Rechnungsjahr des Unfallereignisses an, der untere das Alter
des Schadens. Weiter sind S die Summe der Zahlungen fiir die im
Rechnungsjahr n angefallenen Schiiden bis zum Zeitpunkt (Alter) 4,
4" die fiir den gleichen Bestand nach dem Zeitpunkt 4 noch zu leisten-
den Betriige und m" die Bezugszahl eines Jahrganges. Dann sieht
it ungerer Bezeichnung die Formel von Bufano so aus:

Rt =m"S}— 8} = (m"—1)5}.

Dabei liuft es aber auf dasselbe hinaus, ob wir aus unseren
Beobachtungen mehrerer Vorjahre nach Bufano die Verhéltniszahl



bestimmen oder die Grosse

%

Das zweite Vorgehen ist jedoch nichts anderes als das direkte Verfahren
unter Verwendung der Schadenzahlungen als Bezugsgrosse.

m"—1

Wir kommen zum Schluss: Die direkten Verfahren scheinen uns
die besten Lirgebnisse zu verbiirgen, withrend die indirekten Methoden
entweder nichts Neues bringen oder aber die Gefahr grosser Abwel-
chungen in sich bergen. Immerhin miissen wir darauf hinweisen, dass
die frither genannten italienischen Aktuare nur die indirekten Ver-
fahren untersucht haben. Unsere vorher dargelegten grundsiitzlichen
Bedenken veranlassen uns aber, diese Verfahren von der weiteren
Betrachtung auszuschliessen.

Bisher haben wir durch rein theoretische Betrachtungen die-
jenigen Grossen und Verfahren ausgesondert, die voraussichtlich zur
Reserveberechnung in Frage kommen. Iiinen wirklichen Intscheid
konnen wir doch erst auf Grund der Frgebnisse einer praktischen
Untersuchung fillen.

§ 3

Praktischer Vergleich verschiedener Verfahren zur Reserve-
bestimmung an einem Beobachtungsmaterial

1. Das Beobachtungsmaterial

Den Vergleich verschiedener Verfahren fithren wir an einem
Material durch, das uns von der Unfallabteilung der «Basler Lebens-
Versicherungs - Gesellschatty zur Bearbeitung zur Verfiigung gestellt
worden ist. Das Beobachtungsmaterial umfasst unter Beschriinkung
auf das Schweizer (teschiift und unter Weglassung einiger kleinet
Sonderbestinde (Reiseversicherungen, Autoinsassenversicherungen)
die schwebenden Schiiden am Iinde der Jahre 1984—1988. Auch s°



— 321 —

enthiilt der untersuchte Bestand noch ganz verschiedene Komponenten:
Einzel-, Gruppen-, Kinder-, Schiiler-, Abonnenten- und Hektaren-
versicherungen. Fine Aufspaltung in die Unterbestinde konnten wir
uns ersparen, da withrend der Beobachtungszeit in der Zusammen-
setzung des Gesamtbestandes keine grossen Verinderungen eintraten.
Hingegen diirfen unsere Irgebnisse nicht ohne Prifung auf andere
Gesellschaften iibertragen werden, die eine andere Bestandsstruktur
aufweisen.

Aut eine Differenzierung der Schidden nach dem Alter (Ent-
stehungsjahr) wird verzichtet; dafiir untersuchen wir die Verteilung
der Schiiden nach der Hohe. Iine weitere Aufspaltung bestiinde in
der Gliederung nach den einzelnen Entschidigungsarten: Todesfall,
dauernde Invaliditit, Taggeld und Heilungskosten. Wir haben diese
Gliederung zwar durchgefithrt; sie ergab jedoch nichts Wesentliches
und wird deshalb hier nicht behandelt.

Die praktische Aufarbeitung der Bestinde stiitzte sich auf die
vorhandenen Schadenkarten, auf denen die Reserve und die daraus
geleisteten Zahlungen verzeichnet sind. Iiinige Ungleichheiten mussten
iibernommen werden, weil die Untersuchung erst nach der Abwicklung
des Bestandes begann. So wurden die Kosten von irztlichen Gut-
achten teilweise zu den Heilungskosten geschlagen, teilweise aber in
die gewohnlichen laufenden Kosten genommen. Hier wiire eine ein-
heitliche Lidsung erwiinscht gewesen. Bei diesen Mingeln handelt es
sich aber um Kleinigkeiten, die das Iirgebnis der Untersuchung nicht
beeinflussen. Der Umfang des Bestandes wird durch die nachfolgende
Tabelle 1 gekennzeichnet.

Zum Vergleich sei erwithnt, dass in den gleichen fiinf Jahren
beinahe zwolf Millionen Franken fiir Schiiden ausbezahlt und etwa
75 000 Schiiden angemeldet worden sind.

Als erstes betrachten wir die Verteilung der Schiiden nach ihrer
Hohe; sie ist in Tabelle 2 wiedergegeben.
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Tabelle 1
Zahlungen aus der Reserve und Anzahl der reserwierten Schiden

der Reserve ’

Jahe Zamu]:%?:i;;ll %SSO 'g%?%?sm ¥ Anzahl %0 [:'dl;}ess ;:i;;tl? rr:: :!chaden

1934 635,2 2242

1985 693,3 2459

1936 753,2 9 447

1937 726,2 2594

1938 689,2 3023

% 34971 12765
Tabelle 2

Verteslung der Schadenfille nach ihrer Hohe

Schiiden von I'r. .
Jahr 0-1000 | 1000-5000 | 5000-10000 | itber 10000 | Insgesamt
Betriige in Fr. 1000.—
1934 241,7 228,9 108,7 55,9 635,2
1935 270,5 221,38 145,4 56,1 693,3
1936 262,7 231,4 86,2 172,9 753,2
1937 270,5 291,2 67,7 96,8 726,2
1938 293,0 274,8 62,2 59,2 689,2
p! 1338,4 1247,6 470,2 440,9 3497,1
Zugehorige Anzahl der Schadenfiille

1934 2112 111 16 3 2 242
1935 2 824 110 21 4 2 459
1936 2 827 105 13 2 2 447
1937 2 449 137 9 6 2 594
1938 2 869 141 10 b} 8 028
2 12 074 604 69 18 12 765
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Der Aufstellung entnehmen wir einmal, dass die kleinen Schaden-
fille in der Reserve weitaus am hiufigsten vorkommen. Fine genauere
Betrachtung zeigt ausserdem, dass die Schwankungen in der jihr-
lichen Schadensumme bei den niedrigen Auszahlungen am kleinsten
sind, withrend sie bei den schweren Schadenfillen gross ausfallen 1).
Die weit grosseren Schwankungen bei den schweren Schadenfiillen
lassen sich damit erkliiren, dass bei der grossen Zahl der kleinen Schaden-
fille ein Ausgleich viel eher zu erwarten ist als bei der kleinen Zahl
der schweren Fille. So ist die hohe Auszahlung bei den schweren
Schadenfillen im Jahre 1936 dadurch hervorgerufen, dass beim
Todesfall eines einzigen Hochversicherten Fr. 150 000 fillig wurden.
Wir diirfen daraus schliessen, dass Ausnahmejahre meistens durch die
hohen Schadenfille bedingt sind. Da wir damit eine wichtige Ursache
fiir Ausnahmejahre kennen, haben wir die Moglichkeit, ihren Finfluss
auf die Bestimmung der Schadenreserve mittels eines Durchschnitts-
verfahrens weitgehend auszuschalten. Wir werden bei der Verwendung
von Durchschnittsverfahren die schweren Schadenfille aussondern
und, wenn notig, sie auf Grund der Einzelschiitzungsmethode in die
Bilanz eingtellen. Das ist jedoch nur dann erforderlich, wenn sich
darunter besonders schwere Schiden befinden oder eine iiberdurch-
schnittlich grosse Zahl schwerer Schiden noch schwebend ist. Die
Aussonderung der schweren Schiiden bietet keine besondere Schwierig-
keit, da sie beim Zeitpunkt der Reservestellung normalerweise bekannt
sind. Die Grenze, von der ab Schadenfillle als schwer zu bezeichnen
gind, hingt vom Umfang des Bestandes ab. In unserem Falle wiire
die Grenze etwa bei Fr.10 000 oder etwas tiefer zu ziehen; dabei
handelt es sich anzahlmissig nur um einen unbedeutenden Bruchteil
der schwebenden Schiiden (s. Tabelle 2).

Im Sinne dieser Betrachtungen lassen wir in unserer weiteren
Untersuchung den Todesfall des Jahres 1936 mit einer Auszahlung
von I'r. 150 000 weg. Er war im Augenblick der Reservestellung in
seiner Schadenhohe genau bekannt und gab zu keiner Schwierigkeit
in der Riicklageschiitzung Anlass.

In diesem Zusammenhange ist es mdglich, weitgehend eine Kr-
klirung dafiir zu finden, weshalb Jannott mit seinem Beobachtungs-

1) Wir sehen bei dieser Betrachtung von der nicht sehr starken Bestands-
vergrosserung im Laufe der Beobachtungszeit ab.
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material zu schlechten Krgebnissen fiir die Durchschnittsverfahren
kommen musste. Abgesehen davon, dass es sich bei der Gothaer all-
gemeinen Versicherungsbank damals um einen jungen, klemeren, wohl
auch noch nicht ausgeglichenen Bestand handelte, hat Jannott gerade
Jahre untersucht, in denen einige wenige hohe Schadentille das Bild
vollstindig storen. Leider gibt er nirgends absolute Zahlen wieder;
hingegen entnehmen wir seinen Untersuchungen (20) S. 30, Tabelle B,
dass das Jahr 1931 — dag bei der Prifung der Durchschnittsverfahren
durch seine hohe Schadenbelastung dann auch schlechte Krgebnisse
zeitigte — einige wenige, schwere Schadenfille aufweist, wie sie In
den anderen Jahren nicht auftreten. Die Schadenfille von iber
RM. 50 000 machen allein wesentlich mehr als einen Drittel der
gesamten Schadenzahlung aus. Wiren diese schweren Schadentiille
von Jannott aus der Untersuchung ausgeschlossen worden, so hitten
auch die von ihm untersuchten indirekten Verfahren eher befriedigt.

Bevor wir an die eigentliche praktische Priifung der «Giite»
verschiedener Verfahren herantreten, miissen wir noch auf eine Tat-
sache aufmerksam machen. Die Schadenreserve wird aus geschiifts-
technischen Griinden erst mehrere Wochen nach dem Iinde des alten
Rechnungsjahres ermittelt. In der Zwischenzeit wird aber ein grosser
Teil der schwebenden Schadenfiille noch erledigt. I'iir diese bis zum
Zeitpunkt der Reserveschiitzung abgewickelten Schiiden ist einfach
der tatsichlich bezahlte Betrag zu reservieren. Iis war uns nicht mog-
lich, aus unserem Material diese bis zum Tag der Reservebestimmung
bereits erledigten Fille auszuscheiden, so dass sich unsere Unter-
suchung auf die ganze Summe der am Ende des Rechnungsjahres
noch nicht geleisteten Zahlungen bezieht. Hingegen ist es bei der
praktischen Berechnung vorzuziehen, die bereits erledigten Schaden-
tille mit ihrem wirklichen Betrag in die Reserve einzusetzen und nur
fiir die am Tage der Reservebestimmung unerledigten Fille ein Durch-
schnittgverfahren anzuwenden.

2. Das Einzelschitzungsverfahren

Wir betrachten zuerst die Verhiltnisse beim Einzelschitzungs-
verfahren; Tabelle 3 zeigt uns den Vergleich der Reserve nach dem
Einzelschiitzungsverfahren mit den tatsichlichen Auszahlungen fir
die schwebenden Iille.
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Tabelle 3

Reserve nach dem Iivnzelschitzungsverfahren

Reserve nach dem | Auszahlungen fiir |

inzelschitzungs- | die schwebenden | Nettoreserve
Jahr verfahren Fiille

Betriige in Fr. 1000.—
1934 769,1 635,2 549,2
1935 940,6 693,3 671,7
1936 934,6 603,2 667,4
1937 1 0834,2 726,2 738,56
1938 1 008,5 689,2 720,2
2 4 687,0 3 847,1 3 847,0

Der Unterschied in der Summe zwischen Spalte zwei und drei
beruht auf Rundungsdifferenzen.

Bei der Wiirdigung der Zahlen ist daran zu erinnern, dass in
der Finzelschitzungsreserve die Sicherheitsreserve bereits inbegriffen
ist. Um dem Rechnung zu tragen, berechnen wir eine «Nettoreserve»,

[

indem wir die Einzelschiitzungsreserve im Verhiltnis 4687’0— = 0,71 412

y

kiirzen. Beim Vergleich der Auszahlungen mit der so bestimmten
Nettoreserve fallen uns die grossen Abweichungen des tatsichlichen
Yehadenverlaufs von der Schiitzung auf. Fs scheint also nicht so
leicht zu sein, in die Zukunft zu blicken. Dabei ist zu erwihnen,
dass alle Schadenreserven vom gleichen Beamten geschitzt worden
gind. Die Abweichungen rithren nicht von einem Wechsel in der

Person des Schiitzers her.

Um mit anderen Verfahren zahlenmiissig vergleichen zu kénnen,
ormitteln wir die mittlere quadratische Abweichung s der Nettoreserve
R, von den Auszahlungen 4, nach der I'ormel

| I 3
= N (B—dA) (2)
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Fir einen ersten groben Vergleich geniigt dieses Streuungsmass. Im
dritten Abschnitt werden wir das Verfahren noch verfeinern. Wir
erhalten s = 51 200.

3. Die Durchschnittsverfahren

Wir wenden uns nun der Priifung der Durchschnittsverfahren zu.
Die Berechnung der Durchschnittsreserve ist praktisch auf die Iir-
fahrungen der vorhergehenden Jahre zu stiitzen. Die Schadenkarten
fiir diese verflossenen Jahre standen uns aber nicht mehr zur Verfiigung.
Deswegen mussten wir die Durchschnittsreserven aus dem Mittel
unserer fiinf Beobachtungsjahre selber berechnen. Dieser Weg ist fiir
die wirkliche Ermittlung einer Schadenreserve natiirlich nicht gangbar,
bedeutet aber fiir die Hrreichung unseres Zieles keinen Nachteil.
Denn es liegt uns ja nur daran, die Streuung abzuschitzen, die im
Verlauf mehrerer Jahre auftritt. Auf eine Untersuchung der indirekten
Verfahren verzichten wir aus den schon frither erwithnten Griinden.

Als Bezugszahlen fiir das direkte Verfahren betrachten wir
a) den mittleren Primienbestand des Geschéftsjahres;
b) die Zahlungen des Geschiftsjahres fiir Schadentiille;

¢) die Anzahl der unerledigten Schadentille.

Die Tabellen 4, 5 und 6 geben die beobachteten Bezugszahlen
und die daraus auf Grund der Formel (1) berechneten Schadenreserven
fiir die verschiedenen Verfahren wieder. Zum Vergleich wiederholen
wir die tatsichlich geleisteten Auszahlungen.

Vergleichen wir die Ergebnisse der drei Verfahren zur Bestim-
mung der Reserve mit dem «genauen» Einzelschitzungsverfahren,
o0 scheinen sie uns auf alle Fiille nicht schlechter. Nur die Anzahl der
Schadenfille als Bezugszahl fihrt im letzten Beobachtungsjahr zu
piner wegentlich zu grossen Reserve. Wir kénnen uns das damib
erkliren, dass die Anzahl der reservierten Schiiden die Schadenhdhe
nicht beriicksichtigt. Ausserdem hiingt es hilufig von der Ansichb
des Reserveschitzers ab, ob er einen Fall als erledigt ansehen will
oder nicht. Die Untersuchung der Schadenfiille nach der Schadenhdéhe
zeigt uns denn auch, dass die grosse Anzahl der Schiden im letzten
Jahr weitgehend durch Bagatellfille bedingt ist, die als unerledigh
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Tabelle 4

Bezugszahl: Mattlerer Primienbestand des Rechnungsjahres 1)

Mittlerer Auszahlungen
Jahr Primienbestand Reserve aus der Reserve
Betriige in Fr. 1 000.—
1934 3 798,6 649,3 635,2
1935 3 927.8 672,2 693,3
1936 3 934,5 673,4 603,2
1937 3 929,8 672,6 726,2
1938 3970,8 679,6 689,2
)3 195565 | 8847,1 | 8847,
8847,1 )
m wz e = (1,17 115 § =41 300
19 556,5

Tabelle 5

Bezugszahl: Zahlungen des Geschiftsjahres fiir Schadenfille

Zahlungen des 2 ) Auszahlungen
Jahr Gteschiiftsjahres Resorve aus der Reserve
Betrige in Fr. 1000.—
1934 2 246,7 640,2 635,2
1935 2 590,5 738,2 693,3
1936 2 249,56 641,0 603,2
1987 2307,1 657,5 726,2
1938 2 351,8 670,2 689,2
S 11745,6 | 88471 | 88471
3 347,1
o= = 0,28497 s = 41 400
11 745,6

1) Diesen mittleren Primienbestand haben wir berechnet als arithmetisches
Mittel aus den Primienbestinden Anfang und Ende Rechnungsjahr.
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Tabelle 6
Bezugsaahl: Anzahl der schwebenden Schadenfille
Anizolil dex schaden- uszahlungen
Jahr ‘::t::fg?:;:ﬁ:; Srclsc;lve aﬁs (:erl ll{csgrve
Betriige in Fr. 1000, —
1934 2 242 587,9 635,2
1985 2 459 644,8 693,3
1936 2 446 641,4 603,2
1937 2 594 680,2 726,2
1938 3 023 792,77 689,2
2 12 764 3 847,0 3 847,1
3 847,1
m = = 262,283 s = 61400
12 764

betrachtet wurden, aber keine oder nur noch unbedeutende Auszah-
lungen mehr erforderten. Will man demnach die Anzahlder unerledigten
Fille zur Reserveermittlung verwenden, so muss diese Anzahl un-
abhiingig von personlichen Ansichten bestimmt werden, indem man
z. B. durchgehend nur diejenigen Tille als erledigt betrachtet, bei
denen die Schlussquittung mit dem Verzicht auf weitere Anspriiche
unterschrieben vorliegt.

Die mittlere quadratische Abweichungwird beim Finzelschitzungs-
verfahren 51 200, wihrend bei Verwendung des mittleren Primien-
bestandes und der Zahlungen des Geschiiftsjahrs als Bezugszahl die
Streuungen 41 300 und 41 400 betragen. Einzig die Anzahl der schwe-
benden Fille fithrt zu einer grisseren mittleren Abweichung von
61 400. — Wir erhalten somit das Ergebnis: Bei unserem Beobach-
tungsmaterial sind die Durchschnittsverfahren als brauchbar, zum
Teil sogar als besser zu bezeichnen als das liinzelschitzungsverfahren.
Die damit berechneten Schadenregerven kommen teilweise niher an
die Summe der tatsiichlichen Auszahlungen heran als das «genaue?
Einzelschitzungsverfahren. s scheint in grossen Bestinden nur
schwer moglich, bei der Abschiitzung des einzelnen Falles dem Aus-
gleich innerhalb des Bestandes richtig Rechnung zu tragen. Das be-
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deutet, dass zum mindesten bei grosseren ausgeglichenen Bestinden
sehr wohl an Stelle der zeitraubenden Einzelschiitzung Durchschnitts-
verfahren Verwendung finden konnen.

Wir haben mit unseren Betrachtungen keinen mathematischen
Beweis dafiir gefiihrt, dass die Durchschnittsverfahren besser sind
als das Linzelschitzungsverfahren. Hingegen ist es aber schon sehr
wichtig zu wissen, dass die Grossenordnung der Streuungen dieselbe
ist. Das geniigt bereits, um der grossen Arbeitsersparnis wegen ein
Durchschnittsverfahren praktisch vorzuziehen. IMiir ein einzelnes Jahr
kann allerdings das Iiinzelschitzungsverfahren ein besseres Krgebnis
zeitigen. Im Mittel wird jedoch die Streuung bei den Durchschnitts-
verfahren zum mindesten nicht viel grosser ausfallen als beim Einzel-
schitzungsverfahren.

Mit dem Entscheid auf Anwendbarkeit der Durchschnittsverfahren
scheint die gestellte Aufgabe gelost zu sein. Iis bleiben jedoch noch
wesentliche Fragen offen, die nicht mehr mit so einfachen Uberlegungen
beantwortet werden kénnen. Finmal besitzen wir noch keinen Anhalts-
punkt fir die Bemessung der Sicherheitsreserve; sodann haben wir
noch keinen endgiiltigen Entscheid iiber die Giite der verschiedenen
Verfahren, d.h. tber ihre Rangordnung getroffen. Wohl hat bei
unserem Beobachtungsmaterial die Anzahl der schwebenden Fille
zur grossten Streuung gefithrt; das konnte aber das Irgebnis des
Zufalls sein. Iis wiire denkbar, dass in einem anderen Versuche gerade
die umgekehrte Rangfolge herauskime, so dass die Verwendung der
Anzahl der schwebenden Schiiden gerade zur kleinsten Streuung fithrt.
Wie weit diirfen wir auf Grund unseres Beobachtungsmateriales
endgiiltige Schliisse ziehen? Wann konnen wir den Unterschied in
der Streuung als nicht mehr zufillig betrachten? Vorliufig haben
wir keine Moglichkeit, Unterschiede in der Streuung zu bewerten.
Zur Beantwortung dieser I'ragen miissen wir unser Thema fiir den
Augenblick verlassen und uns einem Gebiet der modernen, mathe-
matischen Statistik, der Theorie der Stichproben, zuwenden.

22
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II. Abschnitt
Theorie der Stichproben?)

§ 4
Der Begriff des wesentlichen Unterschiedes

Man pflegt eine statistische Reihe abkiirzend zu kennzeichnen
durch zwei Werte, nimlich durch

a) emnen Mittelwert;
b) ein Streuungsmass.

Welcher Mittelwert und welches Streuungsmass in einem be-
stimmten Falle vorzuziehen sein wird, ist zum Teil Geschmacksache.
Die beiden Zahlen kénnen die Reihe nicht ersetzen; sie dienen nur
als Hilfsmittel zur Veranschaulichung und zum Vergleich mit anderen
Reihen.

Sehr oft tritt die Aufgabe an den Statistiker heran zu entscheiden,
ob zwel Reihen wesgentlich voneinander verschieden sind, sei es in
bezug auf den Mittelwert oder in bezug auf die Streuung. Als wesentlich
werden wir einen Unterschied dann bezeichnen diirfen, wenn er nicht
auch ohne weiteres aus dem Zufall erklirt werden kann. Wir werden
demnach allgemein zwei Mittelwerte dann wesentlich verschieden
nennen, wenn ithr Unterschied gross ist und die beiden Streuungen
klein sind. Zwei Streuungsmasse sind als wesentlich verschieden
anzusehen, wenn das eine viel grosser ist als das andere.

1) Leider war es der Zeitumstinde halber nicht méglich, zu der Darstellung
durchgehend die meist englische Originalliteratur zu verwenden. Unsere Ableitungen
stiitzen sich deswegen teilweise auf die Vorlesung von Linder «Neuere statistische
Methoden I, Theorie der Stichproben», wofiir wir auch an dieser Stelle ungeren
Dank aussprechen mdochten.

Die grundlegende Arbeit auf dem Gebiete der Stichproben wurde von
Pearson (21) geleistet (¥2-Verteilung). Unter seinem Einfluss entstanden dann die
weiteren Schriften von Gosset (22) (¢-Verteilung, nach seinem Decknamen &}9
«Student’s distribution» bezeichnet) und von Fisher (23) (z-Verteilung, «Fisher®
distribution»), an die sich eine ganze Reihe von weiteren Schriften 1Lnsch1f{59'
Wer sich mehr nur fiir die praktische Anwendung der Teste interessiert, mog®
die Lehrbiicher von Fisher (24) oder Rider (25) verwenden, wo neben vielen
Beispielen auch die zur praktischen Durchfithrung notwendigen Tabellen a0
gegeben sind.
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Mit diesen allgemeinen Aussagen konnen wir aber vorliufig nicht
viel anfangen; wir wissen nicht, wo die Grenze zwischen «gross»
und «klein» liegt. Allerdings ist einschriinkend zu bemerken, dass
der Begriff des «wesentlich Verschiedenseing» iiberhaupt subjektiver
Natur ist; wir haben aber bis jetzt keinen zahlenmiissigen Halt selbst
fiir unser subjektives Urteil. So konnten wir am Schluss des letzten
Abschnitts den Unterschied zweier Streuungen nicht beurteilen.

Die Bewertung eines Unterschiedes als wesentlich oder unwesent-
lich ist in vielen Fiillen mit Hilfe der Theorie der Stichproben méglich.
Unter bestimmten Voraussetzungen lisst sich niimlich die Wahrschein-
lichkeitsdichte fiir das Auftreten einer Abweichung berechnen. Damif
gewinnen wir aber den Ansatz, die Wahrscheinlichkeit einer grésseren
Abweichung als die beobachtete zu ermitteln. Ist diese Wahrschein-
lichkett klein, so sind grossere Abweichungen selten. Wir werden den
Unterschied als wesentlich bezeichnen. Die Festlegung einer Schranke
zwischen ¢wesentlich» und «nicht wesentlich» ist damit ohne weiteres
moéglich. Die Ableitung setzt allerdings Normalverteilung voraus, was
in der Praxis selten streng erfiillt sein wird. Es muss daher dem Gefiihl
des Statistikers iiberlassen bleiben zu entscheiden, ob er sich in einem
bestimmten Fall mit der getroffenen Voraussetzung nicht zu stark
von der Wirklichkeit entfernt, d. h. wie weit er die Normalverteilung
als Anniherung an die wirklichen Verhdltnisse betrachten darf.

§ 5
Verteilungen von zufallsbedingten Grossen
1. Die x-Verteilung

Wird eine Grundgrosse durch sehr viele, sehr kleine, unabhiingige
lilementarfehler gestort, so bildet die Haufigkeitsverteilung der be-
obachteten Grosse eine Normalkurve von der Gestalt!):

1 ol
df (a;) B e 2 ot d.’B g
o(2m)2

wo df(z) die Hiufigkeit oder die Wahrscheinlichkeitsdichte fir das
Intervall von z bis x + dz ist. Es gilt:

1) Rine gute Ableitung findet sich in dem bekannten Lehrbuch von Czuber (26).
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1 _ fe-p
f——le B¢ dp=1.
a(2m)2

- oo

Ferner wird der Mittelwert gleich w; als Mittelwert oder Mittel
bezeichnen wir hier und im folgenden kurz das arithmetisehe Mittel.

+ oo ;
T _ (x_”’)
f —C¢ " drx=u.
o(2m)2

Endlich gilt fiir die mittlere quadratische Abweichung vom Mittel

[e o]

(& - pe)?
£ — L
f ( [“)_e 92 g (ZCE s 02 .
o(2m)2

- o0

2. Die yx°-Verteilung

Wir suchen die Verteilung der Streuung in Stichproben von
n Elementen z, (¢ = 1,2, ...n), also die Verteilung von

1 n
B U

An Stelle von s? betrachten wir, um von der Grissenordnung von
o unabhiingig zu werden, die Grosse

n

Z (;— p)?
==l = . (3)

Da ¢ und n konstant sind, bedeutet das Vorgehen nur eine Mass-
stabsiinderung auf der s®-Achse. Der Einfachheit halber setzen wir
=0 und o =1. Dann wird

g

x2 == 3],‘2

i
i=1
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Nach Voraussetzung sind die z; normal verteilt; also gilt

Nehmen wir an, die Stichproben seien voneinander unabhingig,
so ist die Wahrscheinlichkeitsdichte fiir eine bestimmte Werteverbin-
dung der z;

n 1 ot AN o
L e
1=1 i=1 (2 %)'2‘ (2 ﬂ) Y t=1

Um df(x%), die Wahrscheinlichkeitsdichte von %2, zu erhalten,
miissen wir integrieren iber

o ) BRI '
af (% :f / — @ =t T|_ g - (4)
(2m)2 =

i=1
so wird
2 Ha(x?) n—1
/ // 1 o d(xz)-ﬂ-d%
af(r?) - ; T
) r*ZﬁF
1=1
¥ f_ﬁ_ld (5)
R
wk
e n-1 —
(275)2 % — 2 -”33 7

1=1
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Das (n—1)-fache Integral ist dabei zu erstrecken iiber

n—-1
<1 9
:1’:.; ‘<_ x2 "

i=1

Es hat, wie wir gleich durch den Schluss von n auf n -+ 1 zeigen werden,
den Wert

23:%
In
()

A (6)

Fiir n = 2 ist, wenn wir — == sin y setzen, unter Beachtung der
Zweiwertigkeit der Wurzel %

+x ax
d 2
f y=2m.

e (x* — 931)

Andererseits ergibt sich der gleiche Wert aus dem Ausdruck (6), da
Iy =1 ist.

Sodann nehmen wir die Behauptung (6) fiir # als richtig an und
leiten daraus die Geltung fiir » 4 1 ab. Es ist, indem wir die Inte-
gration iiber x, zuletzt durchfiihren,

(n) 1 (7)

€T, €.,
Md M e,
1=1 1=1
( n w2 ; 2 n-1 2)%
1 X Ty, 2{17'-
1=1 t=1

—X

Das n-fache Integral ist zu erstrecken iiber
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Das letztgenannte Integral entspricht dem Integral in (5), wenn
¥? durch y2— 22 orsetzt wird.

Durch Substitution in (7) erhalten wir

+ 7 X
o il ﬁ; 9 T o 2\ n-2
2%2 (g—'—mn) dwnz j;ﬂ % ( _E—;L)-—-é— dmﬂ ; (8)
() (3) ek

-X —X

T L
getzen wir — = w2 , so wird das Integral in (8)

V4

1

n-2 _1
_[(1 —u) 2 Y 2du,

0

ist also ein Eulersches Integral erster Gattung und lisst sich durch
I“Funktionen darstellen. Es gilt

1
I, T
f 1 __u)a—l ubldy = 2~ B ;o f>0
0 I (o -+ 8)
Damit geht‘ Formel (8) iiber in
271:12111 1y g
()
P n+1 ’
=

1

und unter Benutzung der Beziehung P( 1 ) = g 2 erhalten wir schliesslich
2

?l—tl.
2m 2yt
Lintyy

2

also die Behauptung (6) fiir » 4 1. Damit ist der gesuchte Nachweis
erbracht. Setzen wir noch den Wert (6) in (5) ein, so wird
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o= o5 () )
(2m)2 I(n)
2
oder auch
df (42) = 1 (1 2):12;2 ,‘ix’d(l 2) (9)
(x)—I,(_"_) Y e 5%
2

3. Die f-Verteilung

s kommt hiufig vor, dass wir eine Abweichung von einem Mittel-
wert zu beurteilen haben, wobei wir tiber die Streuung zum vorne-
herein keinen Anhaltspunkt besitzen, sondern sie zuerst aus der
Beobachtung niherungsweise bestimmen miissen. Als Schitzung der
Streuung verwenden wir

($a)fi- %

I

dabei haben wir wieder den Mittelwert gleich null und die Streuung
gleich eins gesetzt. Fiir diesen Fall suchen wir die Verteilung von ¢,
1

n2

X
hiingig sind, so ist die Wahrscheinlichkeitsdichte einer bestimmten

Werteverbindung von z und 42

wo ¢t = . Nehmen wir an, dass x und %% voneinander unab-

L 2 _@ 1., §
3 (@) df () = —— €T d— (lx) T d(}_xg),
(Qn)?

Die Wahrscheinlichkeitsdichte df(f) von ¢ erhalten wir durch
Integration iiber das Gebiet

1

n2

X

t< <t dt.




Damit wird

Zur Vereinfachung fithren wir die neuen Verinderlichen ¢ und
ein, die mit x und y durch die folgenden Beziehungen verkniipft sind

1
2

2ty

Damit erhalten wir

o0 .H-dt

;—A

df (t)

1 dt n-1
— St
" T t2 i f C U 2 du.

Da aber
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ist, folgt ]1(";_1 ) .
df () =—7 i (10)
)t Lz (14 5)

4, Die z-Verteilung

Die 2z-Verteilung dient zum Vergleich von Streuungen.
Wir erheben zwei Reihen von Stichproben mit n, und n, Kle-
menten, die zu y? und g5 fithren. Wir suchen die Verteilung von

2
_ A1 T

5
Ny X2

Nehmen wir an, dass die Stichproben voneinander unabhéingig
sind, so ist die Wahrscheinlichkeitsdichte einer bestimmten Werte-
verbindung

1 1 BB 2 1
o =1 —(32)F €3t a(}at)

Iin

(%)
(L) el
f(a)‘(a’fz)g erhd\gn )

2

2
Die Wahrscheinlichkeitsdichte von % ergibt sich durch Integration
iber : |

2
w< Zln:<,16+du;
Ny X2

also wird

M2 m2

Ny 2 My 2 daa

af W) = p—p— ffez("'““)-

&) "3

ny +ng-4

e [ AT 4 2

(x? "’2) : 2 d(lﬁ)d(lg(;g) (11)
ny X3 - R 2 2
2 2

X2
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: ) 1
Zur weiteren Umformung fithren wir fiir 5 2 und 5 ¥2 neue Va-
riable % und v ein, wobei

. 2 P
2y — X1 T g s %1‘*‘%2.

My 2

Dann wird die Transformationsdeterminante

2my _QX%"z

S g e e 2n 2
1 2a n X | = Z(l—[—%):
Ty Xa X2
| R
2
' X1
14+ =
B Ty X1 218 N (ny + n, u)?
=\ My + 2 2 2 '
X2 X1+ Xz Ny N0
Ny ————
2
und damit das Integral in (11)
oo u+du . : i
e v i e Ny Ny ¥
ff MK (—-‘ ) 3 L2 dudo =
Ty~ Moy U (ng + umny)
0 u
M2 o
Ny Mg U 2 ~ My + 1y—-2
= , e du [ ePv 2 dv.
(nyu +my) 2 9

Das letzte Integral hat aber den Wert I’(,m) Somit folgt durch
Einsetzen in (11) 2

]
u 2

du.  (12)

Mty

@) 7@ gty

Zur Vereinfachung setzen wir noch u = e*, also du = 2¢¥dx.
Damit erhalten wir fiir die z-Verteilung

) 2%1? n{f P(#) e dz (18)
)7 et
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$ 6
Tests liir wesentliche Unterschiede

In Anlehnung an den angelsiichsischen Sprachgebrauch verstehen
wir unter Tests Verfahren, die es gestatten festzustellen, ob ein Unter-
schied wesentlich (significant) ist oder nicht. Mit Hilfe der soeben
abgeleiteten Verteilungskurven ist es moglich, die Wahrscheinlichkeit
anzugeben, mit der ein grosserer Unterschied als der beobachtete
aus dem Zufall zu erwarten ist. Die Grosse der Wahrscheinlichkeit
1st dann ein Mass dafiir, ob wir einen Unterschied als wesentlich,
d. h. nicht mehr allein aus dem Zufall erklirlich, betrachten wollen.
Statt Zufall wiirde vielleicht der Ausdruck «bekannte Fehlerursachen»
den Sachverhalt genauer umschreiben. Das Wort «Zufally hat sich
aber in diesem Sinne eingebiirgert.

s ist nicht unsere Absicht, hier die Theorie der Stichproben
erschopfend zu bebandeln. Wir beschrinken uns auf die Herleitung
der wichtigsten Tests, von denen wir zwei fiir unsere Aufgabe verwenden
werden. Iiir eme eingehendere Betrachtung verweisen wir auf die
erwihnte Literatur.

Wir bezeichnen mit @ den «wahren» Mittelwert und mit o die
«wahre» Streuung, dann mit m den Mittelwert und mit s die Streuung
aus den «beobachteten Gréssen» z, wo 1 =1,92, ..., n.

1. Abweichungen von Mittelwerten

Zuerst wollen wir die Abweichungen von Mittelwerten priifen.
Dabe1l haben wir verschiedene ille zu unterscheiden.

a) Die Streuung o sev bekannt; zu priifen ist die Abweichung des Mattels
m von p

Es 1st
_%,
m = — €L .
ni=
) . o
normal verteilt mit dem Mittel # und der Streuung o, — — oder,
nt
m—u . . .
was dasselbe bedeutet, & = — = ist normal verteilt mit dem Mittel 0

O'TH
und der Streuung 1. Die Wahrscheinlichkeit P (> &) einer grosseren
Abweichung als &, ist durch die Integration
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oo

P(> ¢ = [df (&)

Ll

zu bestimmen. Hiufig brauchen wir die Wahrscheinlichkeit einer
absolut grésseren Abweichung als &; gie ist das Doppelte von P(&).
Tabellen, in denen P(>>§&) angegeben ist, finden sich bei Rider und
Itisher. Ubrigens lassen sich auch die @iblichen Tafeln fiir das Integral
der Normalverteilung verwenden.

Die Statistiker haben sich darauf geeinigt, einen Unterschied dann
als wesentlich zu bezeichnen, wenn ihm ein P(>£&) < 0,01 entspricht.
Das ist so zu verstehen: Ist eine grossere Abweichung als die beobachtete
nur einmal unter hundert Fillen zu erwarten ohne besonderen Grund,
so lisst sich das Beobachtungsresultat nicht gut durch den Zufall
erkliren. Ist P(>§&) > 0,025, so liegt kein wesentlicher Unterschied
vor. Die Zwischenzone 0,01 << P(> &) < 0,025 gestattet kein sicheres
Urteil. Diese Schranken gelten auch fiir die folgenden Tests.

Wir verzichten darauf, fiir diesen Fall ein Beispiel durchzurechnen,
da er als geniigend bekannt vorausgesetzt werden darf.

b) Die Strewung o set bekannt; zu priifen ist der Unlerschied zweier
Mattelwerte

Zwei Reihen z; (=1, 2, ..., n,) und ¥y, (k=1,2, ..., ny) fihren
zu den Mittelwerten

1 M 1 2

ml:ﬂZ wmmz:—“}] Yy -

Wir wollen priifen, ob die beiden Mittelwerte wesentlich von-
einander verschieden sind. Dazu treffen wir die Annahme, sie seien
zufillige Abweichungen vom gleichen, wahren Mittelwert wx. Dann
ist die Differenz my—m, normal verteilt mit dem Mittel 0 und der
Streuung

2 2 2
o = O‘ml P« U?}'lg J
my—Maq

wenn die beiden Reihen korrelationslos sind und wo o, und s
die Streuungen von m; und my, gogeben sind durch



2 2
2 _ 9 d 8 o
0, =— und o, =
ny Ny
Liegt dagegen eine Korrelation vor, so ist aus der allgemeineren
mi—m
Formel v
2 N S s N ]
o = Op, + Oy AT 0y Oy,
Mmy—1Mg

zu berechnen ; dabei ist r der Korrelationskoeffizient ). Wir kénnen mit

my—My
g="0""

g

my—ts

wie beim vorhergehenden Fall in die Tabellen fir das Integral der
Normalverteilung eingehen.

Wir haben in den beiden ersten Fillen angenommen, ¢ sei bekannt.
Diese Voraussetzung wird aber nur bei einem grossen Beobachtungs-

1) Diese Formel lisst sich aus der bekannteren vorhergehenden leicht ab-
leiten. Wir bezeichnen die Mittelwerte mit m, und m,; ihre Streuungen mit o,
und @,

Nun bestehe eine lineare Korrelation, d. h. m, sei zu einem gewissen Teil
linear von m, abhingig. Dann spalten wir m, in die unabhiingigen Teile auf, also
My = a-my + my, wo mj den von m,; unabhiingigen Teil von m, darstellt. Im
Falle der vollstindigen Korrelation ist mj = 0 und die Streuung von am, gleich der

. . o
Streuung von m,, also g§ = ao}. Die Extrema von ¢ sind ¢ = 4 —2%.
1
Um von der Gréssenordnung von ¢g; und ¢, unabhiingig zu werden, setzen
. o . v . .
wir a4 = ra—z, wo nun 7 von — 1 big - 1 liuft; » nennen wir den Korrelations-
1 .
koeffizienten. Wir setzen den Ausdruck fiir « in die obige Formel fiir m, ein und
erhalten: m, = r}}?—ml + my. Die Posten auf der rechten Seite sind unabhinglg
1
voneinander. Ausserdem hat ihre Summe die Streuung ¢,. Also sind sie normal
1

verteilt mit dem Mittel 0 und den Streuungen r g, und (1—2)2 g,. Wir suchen aber
die Verteilung von m; — my, = m, ( 1 ——frgi) — mg. Auch hier sind die Glieder auf

der rechten Seite normal verteilt und unabhiingig, also ist ihre Differenz ebenfalls
normal verteilt mit dem Mittel 0 und der Streuung 0 —5» WO

c
o = of (l—rg‘f)z—k (1—1%) 0§ = o} + 0§ — 27 040, .

Damit ist der Beweis geleistet.
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material erfiillt sein oder, falls auf Grund von Erfahrungen nach-
gewiesen werden kann, dass eine «statistische Wahrscheinlichkeits-
grosse» sich wie eine wirkliche Wahrscheinlichkeit verhilt; alsdann
kénnen wir die Streuung auf Grund der Wahrscheinlichkeitsrechnung
bestimmen. Wir mochten diesen Fall mit einem praktischen Beispiel
verdeutlichen, das mit unserer Fragestellung allerdings keinen un-
mittelbaren Zusammenhang aufweist.

Marbe (29) hat an verschiedenen Beobachtungsreihen den Ein-
fluss der Unfallneigung auf die Unfallhdufigkeit gezeigt in dem Sinne,
dass es Personen gibt, die eine ausgesprochene Neigung zu wieder-
holten Unfillen besitzen. Diese Behauptung lisst sich folgendermassen
nachpriifen. Wir betrachten einen Bestand von Unfallversicherten
iiber einen bestimmten Zeitraum; alsdann werden die Versicherten,
die in diesem Zeitraum Unfille erleiden, zu einem grossen Teile unfall-
disponiert sein, werden also auch in einem spiiteren Zeitraum im all-
gemeinen mehr Unfille aufweisen als die Versicherten, die im fritheren
Zeitraume keine Unfélle erlitten haben. Wir priifen diesen Sachverhalt
an 58 beliebig herausgegriffenen Unfallversicherten der Basler Lebens-
Versicherungs-Gesellschaft. Wir gruppieren den Beobachtungsbestand
einmal danach, ob in den Jahren 1988/1939 Unfille angemeldet worden
sind oder nicht. Dann spalten wir die beiden so erhaltenen Bestinde
noch einmal danach auf, ob in den folgenden Jahre 1940/1941 Unfille
vorgekommen sind oder nicht. So erhalten wir die Gliederung:

Yon den Versicherten, die 1938/1939

keinen Unfall Unfiille
wiesen 1040/1941 auf erlitten zusamimen
keinen Unfall . . . . 30 9 39
Unfille. . . . . . - 10 9 19
40 18 58

Der Versuch scheint die Behauptung von Marbe zu bestitigen.
Wir stellen uns jedoch die Frage: Diirfen wir bereits auf Grund des
kleinen Beobachtungsmaterials einen endgiiltigen Entscheid fillen,
odor kénnte der beobachtete Unterschied auch zufiillig entstanden

soin. s handelt sich also darum zu entscheiden, ob p; = 0= 0,25
9

= 0,5.
18

wesentlich kleiner ist als p, =
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Ohne eine weitere Voraussetzung konnen wir die Frage nicht
beantworten; denn ohne Anhaltspunkte iiber die Streuungen lisst
sich tiber den Unterschied zweler Grossen nichts aussagen. Treffen
wir jedoch die zusitzliche Annahme, es liege dem Ereignis die Wahr-

scheinlichkeit p’ :—8: 0,328 zugrunde, dann erlaubt es die Wahr-

scheinlichkeitsrechnung, die Streuung zu berechnen. Die Grosse

£ — P1—Dq
c
. PPa .
15t normal verteilt, wo
o __=d +a,
Pip2

da keine Korrelation vorliegt. Dabei sind o, und o, zu berechnen aus

,_ 71 L, Pa—p)

- 2 ST

ny Ny

()

Wir erhalten ¢ =0,183 und & =1,88; dieser Wert liegt noch
Pz

innerhalb der Zufallsschranke von P(>&) = 0,025 (£=2,33). Wir
diirfen also auf Grund dieser einen Beobachtung die Marbesche
Behauptung noch nicht als bewiesen annehmen; das bedeutet nicht,
dass sie falsch ist. Die Aufstellung spricht ja im Gegenteil fir die
Giiltigkeit der Aussage von Marbe. Das Beispiel zeigt aber deutlich,
wie gefiirlich es ist, aus einom kleinen Beobachtungsmaterial voreilig
Schliisse zu ziehen. Bei kleinen Bestinden muss der Unterschied
zweier Mittelwerte ziemlich gross werden, damit er als wesentlich
bezeichnet werden darf.

¢) Die Streuung o st nicht bekannt;
zu priifen ast die Abweschung des Mittels m von w

Liegen nur wenig Beobachtungen eines Iireignisses vor, so ist
die Streuung o als unbekannt anzusehen. Wir miissen sie dann au$
den Beobachtungen schiitzen. Unter Verwendung der Bezeichnungen
des Falles a) ist



normal verteilt und

verteilt wie y2.

Das zweite Krgebnis tiberrascht auf den ersten Blick, da wir ja
bei der Herleitung der x2-Verteilung die Abweichungen von u be-
rechnet haben. Man kann jedoch zeigen, dass sich die Summen der
Quadrate von n «abhingigen» Abweichungen gleich um m verteilen
wie von n—1 unabhingigen um g?!). Die Anzahl der unabhingigen
Beobachtungen heisst auch die Anzahl der I'reiheitsgrade. Die Kor-
rektur fiir die Berechnung der Abweichungen von m anstatt von u

n

. . . \

1) Wir suchen die Verteilung von X'* = Z
i=1

(¢; —m)?
Ci'e__-w

Dazu setzen wir wieder der Iinfachheit halber p=0 und ¢ = 1. Dann wird

n
df (") = e '|T d ;.

n

Die Integration erstreckt sich iiber Al 2 (x; — m)? < X d .

i=1
Nun fithren wir eine orthogonale 'I'ransformation durch [siehe etwa die Vor-
lesungen iiber Algebra von DBieberbach- Bauer (28)]. Wir setzen

R !

S e
Y= T;=ntm.

iy sind beliebig; erfiillen aber die fiir orthogonale Transformationen

Yy oo
kennzeichnenden Bedingungen, dass

n "
U TR R
> 2= o}
=1 =1

und dass die Transformationsdeterminante 1 wird. Da

n

n n

NY 2 N 2 2“2 2
Z(.ni———m) MZ':E,‘- nme = 0k
=1

=1 {=2

23
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erfolgt also durch eine Verkleinerung von n um 1. Wir konnen des-
wegen X und x'z als unabhiingige Grossen auffassen; dann folgt aber

1

. X(n-’—l)_z" _ ” m— p 1 14
g > (2 —m)? |2
n(n—1)

der t-Verteilung.

Die Wahrscheinlichkeit P(>§&) einer grosseren Abweichung als &
erhalten wir wieder durch Integration. Auch hier brauchen wir oft
die Wahrscheinlichkeit einer absolut grdsseren Abweichung als &;
sie ist 2 P(&). Tabellen fiir das Integral iiber die ¢-Verteilung fir »
bis 80 finden sich ebenfalls bei Rider und Fisher. Fiir grossere n geht
die ¢-Verteilung in die Normalverteilung tiber. Fiir n grisser als 100
ist ¢ selber mit gentigender Genauigkeit normal verteilt. I'ir n zwischen
30 und 100 benutzen wir die Grosse

1.
(n«-—Q)Z
{ .

‘ 2

ergibt sich

. Vi g
= [ ... | ——e M dv: .
(2m)e 1=l
wo sich die Integration erstreckt iiber
H
AT R

e VY
1=2

Fiihren wir die Integration nach 3, durch, so folgt

n
1

) 9
LR
df(x’”) =f - vl _ dy; .
' Q2m)T t=2

Das ist aber die y2-Verteilung bei n—I1 unabhiingigen Verinderlichen [siehe
Formel (4)).
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d) Die Streuung o ist micht bekamnt;
au priifen st der Unterschied zweter Maittelwerie

Wir verwenden die Bezeichnungen des Falles ). Dann ist unter
der Voraussetzung, dass die beiden Stichprobenreihen das gleiche
Mittel x und die gleiche Streuung o besitzen,

( 1 1 )_1,
ol — + — )2
ny Ny

normal verteilt mit dem Mittel 0 und der Streuung 1, wenn keine
Korrelation vorliegt, wihrend

X =

" Ry
/_‘1 (z; — my)® + Z (Y — My)?
k=1

g i=1

2 = 5 —

verteilt ist wie x% mit der Anzahl der Freiheitsgrade n, 4 n,-—21)
und schliesslich

t
E X(nl + ny—2)2 My — My 1
* D@ m® D (g m \T
= =1
S
(ny 4 ny—2) ( Lo UL

verteilt ist wie f.

Fiin Beispiel aus der privaten Unfallversicherung soll den Gang
der Rechnung verdeutlichen ?). Fin bestimmter Beruf wird in die
verschiedenen Gefahrenklassen I, II, III usw. aufgetoilt und die
Primie fiir die Taggeldversicherung in den Gefahrenklassen einzeln
bestimmt. Fs ist zu priifen, ob die Mittel aus verschiedenen Beobach-
tungsjahren in den einzelnen Gefahrenklassen wesentlich voneinander
verschieden sind. Wir geben nur die Beobachtungen in zwei Gefahren-

klassen wieder.

1) Das ergibt sich leicht durch eine orthogonale Transformation (s. Fussnote
S.845/346). Allgemein geht durch jede lineare Beziehung ein Freiheitsgrad verloren.

2) Jig ist einer Vorlesung von Zwinggt «Uber die Anwendung statistischer
Methoden in der Versicherungsrechnung» entnommen.
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Ein Vielfaches der notwendigen
Primie fiir Fr. 1.— Taggeld-
Beobachtungs- entschiidigung in Klasse
jahr - -
[ 1L
Ty Y
1 1,055 2,643
2 1,701 0,961
3 1,551 1,898
4 0,693 1,598
b 1,150 1,081
6 2,409 1,134
7 0,654 1,874
8 0,635 1,213
2 9,748 12,252

Wir erhalten m, = 1,218, m, = 1,532. Damit wird

M (@ m) D (g my)? = 4,968

1=1 k=1

und ¢ =1,05. Die Anzahl der TFreiheitsgrade ist 8 48 —2 = 14.
Der Unterschied ist nicht wesentlich.

2. Abweichungen von Streuungen

a) Die Strewung o ast bekannt;
2w priifen 1st die Abweichung der beobachteten Streuung s von o

Die Streuung der Beobachtung ist

1 n
st = — > (x;—m).
n =1

Dann 1st
n
52 D) (2, —m)?

=1
= s -
o? o?

verteilt wie x% mit der Anzahl der Freiheitsgrade n—I.
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Die Wahrscheinlichkeit P(>£) einer grosseren Abweichung als &
erhalten wir wiederum durch Integration. Wir finden P(>§&) fir
Werte von n kleiner als 30 tabelliert in den schon mehrfach genannten

Werken von Rider und Ifasher. Tir n > 80 verwenden wir die Normal-
i 1

verteilung an Stelle der y*-Verteilung. Wir setzen y =22 y — (2n—1)2 .
Dann ist % normal verteilt mit dem Mittel 0 und der Streuung 1.

Unter diesen IFFall gehdrt die vollstindige Beantwortung der von
Lexss aufgeworfenen Frage nach einem Verfahren, das entscheiden
lisst, wann eine Verhiltniszahl Wahrscheinlichkeitscharakter besitzt.
Der Dispersionskoeffizient von Leaus sagt wohl aus, ob die Streuung
iiber- oder unternormal ist; hingegen gibt er uns keine Méglichlkeit
zu beurteilen, ob eine von der normalen abweichende Streuung als
Resultat des Zufalls gewertet werden darf oder nicht. Die y2-Verteilung
dagegen erlaubt es festzustellen, ob die beobachtete Streuung wesent-
lich verschieden ist von der nach der Wahrscheinlichkeitstheorie zu
erwartenden.

Sei N; der Umfang des einzelnen Versuchs, N¥(1=1,2,...,n)
die beobachteten Hiufigkeiten des FEreignisses It in n Versuchen.
Dann setzen wir

n

!

i=1

=L g=1—p.

p = s
S,
=1

Treffen wir die Annahme, die nach Voraussetzung zugrunde liegende
1

Wahrscheinlichkeit sei p, dann ist die Streuung (Npg)2. Deshalb ist
die Grosse

', (VE—Np)?

=1 N,;pq

wie 42 verteilt, wenn die N; gross genug sind. Hiiufig wird der Faktor g
weggelassen, wenn er nahe bei 1 ist. Damit kénnen wir entscheiden,
ob eine von der normalen abweichende Dispersion sich leicht aus dem

Zufall erkliren lisst oder nicht.
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b) Dre Streuung o 1st nicht bekannt;
2w priifen ast der Unterschied zweter beobachteter Streuungen

Zwei Reihen von Stichproben fiihren zu den beiden Streuungen

X 1 m 0 1 2
S =~ — Z (T;—my)?, s3 = — Z_l (1, — my)? .
) =1 Mg k=1

Um den Unterschied der beiden Streuungen zu priifen, treffen wir
die Annahme, dass beiden Versuchen die gleiche Streuung o zugrunde
liegt. Dann sind

My M
Y
n. s Z (z;— my)? . Z (Y, — mMy)?
xl 02 0‘2 Xz 02 02

wie ¥ verteilt mit n; —1 und n,—1 Freiheitsgraden.

Also ist

21 (ng—1)2 (15)

wie 2z verteilt; s, ist dabei die grossere Streuung.

Die Wahrscheinlichkeit einer grosseren Abweichung als & erhalten
wir durch Integration. Auch fiir die z-Verteilung geben Rider und
Fisher die Integrale an. T eriibrigt sich zu diesem Test hier ein Bei-
gpiel zu geben, da wir ihn im nichsten Abschnitt verwenden werden ?).

1y Lediglich der Vollstindigkeit halber sei hier erwithnt, dass sich mit Hilfe
dieser Tests auch Regressionskoeffizienten und Korrelationskoeffizienten priifen
lassen. Wir verweisen aber dafiir auf die bereits genannte Literatur und auf
das Beispiel in der Basler Dissertation von Bawmann, «Die Todesursachen der
Volksversicherten» (Mitteilungen der Vereinigung schweizerischer Versicherungs-
mathematiker, Band 44, Bern 1944). Kine weitere wichtige Anwendung eines
dieser Teste in einem fiir die Versicherung wichtigen CGiebiete ist die Prifung
der Giite der Ausgleichung (goodness of fit).
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ITI. Abschnitt

Der genaue Vergleich von Verfahren zur Bestim-
mung der Schadenreserve, der Sicherheitszuschlag
und die praktische Durchfiihrung der Berechnung
der Schadenreserve mit Hilfe eines
Durchschnittsverfahrens

Mit den im letzten Abschnitt abgeleiteten Methoden haben wir
nun die Moglichkeit, die am Iinde des ersten Abschnitts noch offen-
gelagsenen Fragen, nidmlich die der Festsetzung des Sicherheits-
zuschlages und die des genauen Vergleichs der Durchschnittsverfahren
untereinander und mit dem Finzelschitzungsverfahren, zu beant-
worten.

§ 7

Der genaue Vergleich verschiedener Verfahren zur
Bestimmung der Schadenreserve

Im ersten Abschnitt haben wir, um verschiedene Verfahren zur
Bestimmung der Schadenreserve miteinander vergleichen zu kénnen,
die mittlere quadratische Abweichung der geschitzten Reserven von
den tatsiichlichen Auszahlungen berechnet. Die Verwendung der
mittleren quadratischen Abweichung als MaBstab fir die Giite ver-
schiedener Verfahren leidet in dieser Form an dem Mangel, dass
Abweichungen bei kleinen Reserven gleich stark bewertet werden
wie bei grossen. Das kann bei Gesellschaften mit rasch wachsendem
Bestande oder beim Vergleich der Ergebnisse verschiedener Gesell-
schaften zu einem falschen Bilde fithren. Nehmen wir etwa als krassen
Fall an, eine Gesellschaft habe fiir schwebende Schiiden das erste
Jahr Fr. 100000 zu zahlen, im n#chsten Jahr aber Fr.1 000 000;
ein erstes Verfahren schitze die erste Reserve zu Fr. 200 000 und
die zweite genau. Ein zweites Verfahren moge die erste Reserve genau
angeben, hingegen im zweiten Fall Fr.1 100 000. Die mittlere qua-
dratische Abweichung wiire in beiden Fillen dieselbe, und doch ist
unbedingt das zweite Verfahren vorzuziehen, da bei einem grisseren
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Bestand zum vorneherein mit grosseren Abweichungen zu rechnen
ist; die gleiche Abweichung ist hier eher tragbar.

Andererseits wire es auch nicht richtig, die Abweichung pro-
portional dem Bestand anzusetzen; eine Abweichung von I'r. 100 000
bei einer Reserve von Fr.100 000 ist nicht so unwahrscheinlich wie
eine solche von Fr.1 000000 bei einer Reserve von Ir.1 000 000.
Kommen die Abweichungen der Auszahlungen von der Reserve durch
das Wirken sehr vieler kleiner und voneinander unabhéingiger Ursachen
zustande, so lehrt die Fehlertheorie, dass die Streuung proportional
der Quadratwurzel aus dem Bestande wiichst. Damit wird dem
Ausgleich richtig Rechnung getragen.

Bezeichnen wir wieder mit E; die Schadenreserve des i-ten Jahres
und mit A4, die daraus tatsichlich geleisteten Zahlungen, so konnen
wir im Sinne der vorhergehenden Betrachtung die Grossen

als gleichwertige Beobachtungen, d.h. gleichwertige Abweichungen
der Reservebestimmung betrachten; die verschiedene Grosse der
Bestinde spielt keine Rolle mehr. Das richtige Mass der Gitte wiire

somit s’, wo
1 (4;—Ry)?
LE— Rl J . W 16
= Z = (16)

n 18t dabel die Anzahl der Beobachtungsjahre. Fiihren wir die Berech-
nung von s’ fiir die einzelnen Verfahren durch, so erhalten wir die
folgenden Werte:

s st
Einzelschitzungsvertahren . . . . . . . . . 66,1 51 200
Durchschnittsverfahren mit Bezugszahl:
a) mittlerer Priimienbestand . . . . 50,4 41 800
b) Zahlungen des Geschiiftsjahrs fiir Schaden-
falle. . . . . . . . C e 50,4 41 400
¢) Anzahl der schwebenden ille. . . . . . 72,6 61 400

1) Zum Vergleich geben wir in der letzten Kolonne die im ersten Ab-
schnitt berechnete Streuung s ohne Korrektur fiir die verschiedene Bestands-
grosse.
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Die Berechnung der Streuung unter Beriicksichtigung der Be-
standsgrosse fithrt fast vollstindig zu den gleichen Iirgebnissen fir
die Giite der verschiedenen Verfahren wie die Berechnung unter Ver-
nachliissigung der Bestandsgrosse. Das rithrt vor allem davon her,
dass sich der Umfang des Bestandes withrend der Beobachtungszeit
nicht wesentlich veriindert hat.

Mit der Beriicksichtigung der Bestandsgrisse haben wir einen
Mangel des Vergleichs im ersten Abschnitt beseitigt. Mit Hilfe der
im zweiten Abschnitt abgeleiteten z-Verteilung ist es nun weiter
méglich zu entscheiden, ob die beobachteten Streuungen s’ wesentlich
voneinander verschieden sind, d.h. ob wir auf Grund unseres Be-
obachtungsmaterials allein schon schliessen diirfen, dass etwa die
Verwendung der Anzahl der schwebenden Ifille auch in Zukunft im
Mittel schlechtere Resultate ergeben wird als die Berechnung auf
Grund des mittleren Primienbestandes. Wir haben auszugehen von

der Formel (vgl. Formel 15)

1
2

L\SI.—A

Sy ” (g —1)

&= log nat

Ml\d!)—‘

T
Soml (my—1)2

In unserem Falle ist n, = n,( =15); damit reduziert sich der

s
Ausdruck auf & =log nat —-. Tiir den Vergleich der Verfahren unter

Sy
Verwendung des mittleren Primienbestandes und der Anzahl der
; : 72,6
schwebenden Tfille als Bezugsgrossen finden wir & = log nat T =
J 2

= 0,365. In der Regel geniigt es, die z fiir die Wahrscheinlichkeiten
P =0,005 und P =0,025 su kennen; in den Tabellen von Rider
und Fisher sind die 2z, welche den beiden Wahrscheinlichkeiten P =
= 0,005 und P = 0,025 entsprechen, fiir die verschiedenen Kombina-
tionen von n, und n, angegeben.

Die Anzahl der Treiheitsgrade ist in unserem Falle beidemal
5-—1=—4. Den Wahrscheinlichkeiten P = 0,005 und P = 0,025
entsprechen z = 1,3856 und z = 0,9272. Unter hundert Fillen kommt
es also mehr als finfmal vor, dass zwei Streuungen «zufillign Ab-
weichungen im beobachteten Ausmasse aufweisen. Unterschiede in
der Streuung, wie sie bei unserem Material auftreten, lassen sich noch



— 364 —

durchaus aus dem Zufall allein erkliren, — Erst recht unterscheiden
sich die anderen Streuungen nicht wesentlich voneinander. Das lisst
den Schluss zu, dass ohne besondere Ursachen, also nur «zufilligy,
ein anderes Beobachtungsmaterial eine andere Rangordnung der vier
Verfahren geben kann. Die Gréssenordnung der bei den verschiedenen
Verfahren auftretenden Streuungen wird allerdings dieselbe bleiben.

Der Vergleich der Streuungen lisst ung abschliessend feststollen:
Unser Beobachtungsmaterial erlaubt nicht, eine endgiiltige Vorschrift
fir die Wahl der Bezugsgrésse aufzustellen. Der Verwendung der
Zahl der schwebenden Fille als Bezugsgrosse steht wohl das grund-
satzliche Bedenken gegeniiber, dass dabei die Schadenschwere ver-
nachligsigt wird; dafiir hat das Verfahren den Vorteil, eine langsame
Abwicklung der Schadenfille zu beriicksichtigen. Wird langsamer
abgewickelt, so bleiben mehr Schiden unerledigt; also wird die mit
der Anzahl der Schiden berechnete Reserve grosser. Auch deswegen
mochten wir diese Moglichkeit nicht vollstéiindig verwerfen.

Wiren die Préamien rein auf Grund der Frfahrung festgesetat,
ohne Verschiebungen durch die Erfordernisse kaufminnischer Ge-
schiftsfithrung (Konkurrenzrabatte usw.), wiirden wir den mittleren
Primienbestand als bestes Mass fir das Risiko des Gesamtbestandes
betrachten und den Auszahlungen des Rechnungsjahres als Bezugs-
grosse vorziehen, weil diese mehr zufilligen Schwankungen unter-
worfen sind. So lasst sich aber auch hier kein Entscheid fillen. Bei
Verwendung der Zahlungen als Bezugsgrosse ist wie bei der Reserve
das Weglassen der Spitzenschiden zu empfehlen.

§ 8
Die Bestimmung des Sicherheitszuschlags

Die auf Grund eines Durchschnittsverfahrens berechnete (Netto-)
Schadenreserve stellt einen Mittelwert dar, der in der Hilfte aller
Fille zu Gewinnen, in der anderen Hilfte aber zu Verlusten fithren
wird. Dieser Tathestand dringt zur Stellung eines Zuschlages als
Sicherung vor Verlusten, die von spiiteren Jahren getragen werden
miissten. Theoretisch absolute Sicherheit vor Verlusten wiire nur bei
Stellung der vollen noch versicherten Leistung als Reserve zu erreichen;
das ist jedoch, wie leicht ersichtlich, praktisch nicht durchfithrbar.
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Die Bestimmung des Sicherheitszuschlages hat — wie schon der
Vergleich der verschiedenen Bezugsgrossen — sich auf die Iirgebnisse
des zweiten Abschnitts zu stiitzen. Im vorhergehenden Paragraphen
haben wir die Grossen

4,—R,

il
L

R2

i

als gleichwertige Beobachtungen angesehen. Dann unterliegt der Wert

A, (n—1)7
B “ﬂw (A: Ri)z )i
d <§1 R, /)

I.\SlH

»
)

der Verteilung von ¢, wobei der Index » einen Jahrgang spéter als
n bezeichnet (vergleiche Formel 14). — Der mogliche Uberschuss
der Auszahlungen iiber die (Netto-) Reserve, 4,—R, , soll mit dem
Sicherheitszuschlag Z, gedeckt werden. Wir werden Z, so festzusetzen
haben, dass es fiir «normalerweise» auftretende Uberschiisse ausreicht,
d. h. mit einer bestimmten Wahrscheinlichkeit nicht iibertroffen wird.
Wir erhalten aus der letzten Gleichung fiir Z, den Ausdruck

(st

i

i (17)
(n—1)2

Die Grosse des Sicherheitszuschlages ist abhingig einmal von dem
Grade der Sicherheit, der verlangt wird, also von der Wahrscheinlich-
keit P; dann aber ist er auch bedingt von der Anzahl der Freiheits-
grade. Jo nachdem wir die Verhéltniszahl m aus mehr oder weniger
Beobachtungsjahren berechnen, wird der Sicherheitszuschlag Z, kleiner
oder grosser. Als Anhaltspunkt fir die Grossenordnung von § in
Abhéingigkeit von der Wahrscheinlichkeit P geben wir nachstehend
einen Auszug aus der Tabelle von Rider.
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Anzahl der Werte von { zu den Werten von
Freiheits-
grade P = 0,005 0,01 0,025
1 63,657 31,821 12,706
2 9,925 6,965 4,303
3 5,841 4,541 3,182
4 4,604 3,747 2,776
5 4,032 3,365 2,671

Um die Sicherheitszuschliige im Vergleich zur Schadenreserve
nicht allzu gross werden zu lassen, miissen wir unsere Beobachtungen
auf mindestens drei Jahre erstrecken (zwei I'reiheitsgrade). Wegen
der Hohe des Sicherheitszuschlages allein wére es sogar erwiinscht,
die Berechnung von m auf eine moglichst breite Grundlage zu stellen,
d. h. die Anzahl der Jahre n moglichst gross zu wihlen. Andererseits
diirfen aber zur Berechnung der Schadenreserve nicht allzu alte
Erfahrungen Verwendung finden; es muss somit ein mittlerer Weg
zwischen diesen beiden Zielen gefunden werden.

Die Festsetzung der Wahrscheinlichkeit, bis zu welcher dag in-
treten eines Verlustes gedeckt sein soll, ist zum Teil Ansichtssache.
Als Grenze sollte allermindestens P = 0,025 gewiihlt werden; wir
zichen indessen Grenzen von der Grossenordnung P = 0,005 bis
P =0,01 vor. Um die TFestsetzung des Sicherheitszuschlages mit dem
dargelegten Verfahren ziffernmiissig zu zeigen, geben wir in der fol-
genden Tabelle 7 neben der (Netto-) Schadenreserve die Sicherheits-
zuschlige bel Verwendung des mittleren Priimienbestandes als Bezugs-
grégse und mit einer Wahrscheinlichkeit von P = 0,005 (& = 4,604)
an. Weiter finden sich in der Tabelle noch der nach dem Verfahren
zu reservierende Gesamtbetrag und die tatsiichliche Schadenhohe.
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Tabelle T

Sucherhestszuschlige

Bezugszahl: Mattlerer Pramaenbestand des Rechmungsjahres

Schaden- | Sicherheits-| Gesamt- Schaden-
Jahr reserve zuschlag betrag betrag

Betrige in T'r. 1000, —

1934 | 649,83 | 209,1 | 858,4 | 635,2
1935 | 6722 | 212,8 | 885,0 | 693,3
1936 | 673,4 | 218,0 | 886,4 | 603,2
1987 | 672,6 | 2129 | 885,56 | 726,2
1938 | 679,6 | 214,0 | 893,6 | 689,2

§ 9

Bemerkungen zur praktischen Durchfiihrung
der Berechnung der Schadenreserve

Die wesentlichsten Krfordernisse, die bei der Berechnung der
Sehadenreserve mit Hilfe eines Durchschnittsverfahrens zu beachten
sind, sollen im folgenden besonders zusammengefasst werden.

1. Die Schadenzahlungen aus schwebenden Iillen, die bis zum
Tage der Reserveberechnung im neuen Rechnungsjahr bereits ge-
leistet worden sind, bilden den einen genau zu ermittelnden Teil der
Schadenreserve.

2. Der andere Teil wird auf Grund der Erfahrungen der Vorjahre
mit Hilfe eines Durchschnittsverfahrens bestimmt. Als Bezugsgrossen
kommen dabei in Frage:

@) der mittlere Priimienbestand ;

b) die Auszahlungen des Geschiftsjahres fir Schadenfille;

¢) eventuell dic Anzahl der schwebenden Schiden.

Die Verhiltniszahl m ist aus den Erfahrungen (Abwicklung der
schwebenden Schiden) der Vorjahre zu bestimmen. Zwei Jahre nach
dem eingetretenen Unfallereignis 1st der weitaus grosste Teil der
Schiiden abgewickelt, so dass sich die wenigen itbriggebliebenen TFiille
ohne grosse Miihe abschiitzen lassen.
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8. Fiir allfillig auftretende sehr schwere Schadenfille ist ge-
sondert Reserve zu stellen; dementsprechend haben wir die Spitzen-
schiiden bei der Berechnung von m auszuschalten. Zu beachten ist,
dass unter Umstéinden auch eine grosse Zahl mittelschwerer Schéiden
eine hohere Reservestellung erfordern kann. Weiterhin ist zu priifen,
ob nicht die Schadenentwicklung einen Trend, eine Entwicklungs-
tendenz, aufweist.

4. Schliesslich ist die Berechnung eines angemessenen Sicherheits-
zuschlages durchzufithren.

Zusammenfassung

In der vorliegenden Arbeit haben wir versucht, die Anwendung
von Durchschnittsverfahren zur Bestimmung der Schadenreserve in
der privaten Unfallversicherung abzukliren. Die verhiltnisméssig
grogse Streuung beim bisher allgemein iiblichen «genauen» Einzel-
schitzungsverfahren erlaubt es, bereits im ersten Abschnitt die Mog-
lichkeit der Anwendung von Durchschnittsverfahren grundsitzlich
festzustellen. Wenn es schon nicht angiingig ist, die Schadenreserve
einigermassen genau zu erhalten, so ist das technisch einfachere
Verfahren vorzuziehen. Unter Verwendung der im zweiten Abschnitt
abgeleiteten neueren statistischen Verfahren war es im dritten Ab-
gchnitt dann noch mdéglich, fiir die Hoéhe des Sicherheitszuschlages
Grenzen festzulegen und festzustellen, ob die verschiedenen Bezugs-
zahlen wesentlich verschiedene Ergebnisse zeitigen.

Uber die Anwendbarkeit von Durchschnittsverfahren zur Bestim-
mung von Schadenreserven in anderen Versicherungszweigen ist mib
der vorliegenden Arbeit nichts ausgesagt. Grossere Abweichungen
kénnen unter Umsténden die Anwendung von Durchschnittsverfahren
verunmoglichen. Ganz abgesehen davon aber, dass die Idee von
Durchschnittsverfahren ja nicht aus der Unfallversicherung stammb
und dass Durchschnittsverfahren verschiedentlich auf anderen Ge-
bieten angewendet werden, ist es gut denkbar, dass mit den Durch-
schnittsverfahren gleichzeitig auch das Einzelschiitzungsverfahren eine
wesentlich grigsere Streuung aufweist. Unter dieser Voraugsetzung
liessen sich auch in anderen Versicherungszweigen Durchschnitts-
verfahren zur Bestimmung der Schadenreserven einfithren.
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