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MATHEMATISCHES FORSCHUNGSINSTITUT OBERWOLFACH

Tagung.sbericht 811977

Mathematische Methoden in der Medizin

20. 2. bis 26. 2. 1977

Die diesjährige T~gung über mathematische Methoden in der Medizin
stand unter der Leitu~g der Herr~n Immich (Heidelberg) und Schach
(Dortmund). Ein Teil der 36 Vortragenden setzte sich kritisch
mit. der Anwendung klassischer Verfahren in der Praxis der medi­
zinischen Statistik auseinander, untersuc~te etwa, wie realistisch
gewisse Voraussetzungen der Modelle im Einzelfall sind, und wie
man sich durch, geeig~ete Modifikationen bzw;Korrekturen gegebenen­
falls hel~en kann. Die anderen V~rtr~ge behandelten neben. einer
Reihe von t~eoretischen Fr~gestellu~gen auch ein~ge Methoden und
Lös~~~sw~ge, die unmittelbar in d~r~Auseinandersetzungmit kon­
kreten Problemen ~rarbeitet worden waren.
nie äußerst ~nr~genden. gemeinsamen Diskussionen fanden w~gen der
großen Anzahl von Vortr~gen z.T. noch in den Abendstunden statt,
und. gaben Gel~genheit zu einem intensiven Erfahru~gsaustausch,

der dann in einer Fülle von "Einzel- und Gruppengesprächen häufig
bis spät in die Nacht'for~gesetztwurde,"
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K. ABT: Skaletlunabhä"n:gi'S'e" ilililtiV"a"r"i'a't'e' ni'cht-'p"är"am"e't'r'i's'c'he' To­
"' 'le'ranz'be'.r:e'.ic'he

Es wird gezeigt, daß die au~grund der Forderung p'~U(Tl ~ y} = l-a

nach den E!gebnissen und Vorsch1ägen von Tukey (194!) und Fraser
(1951), beide AMS, zu konstruierenden nicht-paT~metri$cheny-To­
leranzbereiche fÜr den Vektor X = "(X"XZ, ••• Xp) von stetigen
Zu~allsvariablen skalenabhäng~g sind.
für den Fall p=Z wird nun bei n vOTli~genden Beobachtungen
Xi a (X li ,X2i), i"- "l, ••• ,n, ein Verfahren" vorgeschlagen, das
in skalenunabhä~gigenToleranzbereichen resultiert. Das Verfahren
besteht in der sequentiellen K~nstruktion von Parall~l~gramme~ ~jJ

j = 1,2, ••• ,k, wob~i die Seiten von Lj als Parallelen zu der je- "
weiligen D~agonalen.v~n Lj _ 1 derart gelegt werden, daß sie durch"
die bezüglich dieser Diagonalen extrem liegenden Punkte Xi hin- e
durchgehen.
Aufgrund der entsprechenden E!gebnisse yon Fraser (1951) wird
1) die Reihenfo~ge der 4 Seiten jedes der sequentiell zu kon­

struierenden k Parallelogramme randomisiert, um Bevorzugungen
einer best'lmmten Begren"z~ngsricht\ing"zu vermeiden~ sowie

2) eine von t gebundenen Beobachtungen ("ties") zufällig zur
Konstruktion der jeweiligen Geraden au~gewählt.

Die für den Fall p>2 m~gliche Veral~gemeineru~g des Verfahrens
und ·seine Anwendu~g zur Konstruktion von mehrdimensionalen Norm­
bereichen in der Medizin WiTd diskutiert.
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J. BAMMERT: . 'Ein 'p'r'a'gma't'is'c"he:s' Te's't'p'r"i"Jiiip' "a'u"f 'g'e"o'r"dIie"t'e"Ii 'St"ich-
. 'p"r"o"be"n"r-äumen

Gegeben sei ein geordneter Stichprobenraum (5, ~). Die inhalt­
liche Bedeutung von x ~ Xl sei: "x spricht mehr als Xl für die
Gegenhypothese H1 " (m~gliche Präzisierung (*):

Je ~ Xl => V H E: H
1
'~HH > ~pPXl H ).
~-~

Für zulässige kritische BereicmK zwei pragmatische For4erungen:

I. K muß Anfang in (S'-~) sein

11. K muß in (5, ~, PH ) nivelliert sein, d.h •. x E K,
F(x') ~ F(x) => X,OE K, mit F(x) = p' {Xl ;"::x' ~ X I Ho}'

Die schwächere Forderu~g I ist unter (*) gerade eine Unverfälscht­
heit. Die .Verschärfu~g 11 wird man als "Omnibustest" gegen reich
zusammengesetzte H

1
v'erwenden, wenn. man kein schärfebe"zogen opti-

males Verfahren gegen das volle H1 kennt.
Der durch 11 eindeutig definierte Test existiert stets und ist
relativ leicht zu berechnen. Auch die zweiseitige Formulierung
wird angegeben.
Beispiel: nivellierter Test gegen die Klasse ~~ aller monotonen
Trends (zweiseitig) in 2x3-Feldertafeln. Schärfevergleich mit
X2 nach Cochran und Armit~ge mit e~akter Verteilu~g.

Fußnote: Ist (S,'~) total geordnet, ergeben sich trivialerweise
die bekannten. optimalen Tests.

". BERGER: . 'Be-me"r'ktiIig"e'n: 'z\ini Ve'r's'le"i'c'h 'kliIi.' ·c'he'ni .. Me't'ho'd'en

In der'klin. Chemie wird eine neue Method~ oder Methodenvariante
m~t einer bewährten Bestimmungsmethode i.d.R. unter "Routinebe­
dingungen" verglichen, d.h. über einen i"ängeren Zeitraum wird
der Substratgehalt der Sera gleichzeitig mit beiden Methoden
bestimmt. Der aus denWertepaaren berechnete Korrelationsko-

effizient als Maß für die Methodenübe~eins~immungist aus sta­
tistischer Sicht eine unbrauchbare Maßzahl, da sich
1. in ihm nur die den Chemikern bekannte Tatsache ausdrUckt, daß
mit steigender Sub~tra~korizeritrationauch die Meßwe~te anste~gen
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~nd

2. der numerische Wert von r bei gleicher Methodenkonstellation
vom Konzentrationsbereich der untersuchten Proben abhängt.
Vorgeschlagen wird daher der Methodenvergleichskennw~rtk, der
folgendermaßen definiert ist k:= 5 m

2 ' / Sp2 mit
5 m

2 = (s1 2 + s2 2 )/2 als mittlere,gemeinsam~Methodenvarianz,

die man aus der täglichen Quali tätskontrol1e 'errechnen kann und
Spl =·I~~ (x~ - xi2 )2/2n als Varianz innerhalb der Meßwertpaare
der Methoden. ~

Unter der Annahme, daß die Zufal1sv,ariable Xij '" N(lJ ij', a j 2)

[i=1,2, ••• ,n Proben; j=1, 2 Methode'n] und unter Ho: "Beide Methoden
messen nur mit Ztifalls~ehlern, keine Methode mißt unspezifische
Anteile mit" läßt sich zeigen, daß

, X..2.
k > n ,l-a

- n
sein '~uß, wenn beide Methoden. gut übereinstimmen.

Im Rahmen eines Mischungsmodells wird, gezeigt, wie sich die
Hypothese der "Homogenität" g~gen'die Alternative "Existenz von
(translatierten) Teilpopulationentt test,en läßt. Dabei wird
'. ' , .. 2

wesentl.~ch eine Ungle'ichu!lg der Form' ,r [r Qr f(x-lJ r')] dx >

J f 2
(x-lJ) dx benutzt; Die nichtparametrische Schätzung des

Integrals J g2 ex) dx (g = Dichte der Beobachtungen; Kernmethode
mit Schrittweite h) führt auf eine U-Statistik als Testgröße,
deren asymptotisc~e Verteilung (bei N+m, h:O) berechnet werden
kann. Außerdem wird behandelt: Konsistenz, asymptotische Güte
bei benachbarten Alternativen, zwei Beispiele (p-dimensionale
Norma~verteilung, Exponentialverteilung), Hinweis auf die Schätzung
unbeka~nter Par~metet (z.B. Kovarianzmatrizen).

E. BRUNNER: ' Ve'r't'e11tirig's'fr'e'ie' Te's't's' 'für' 'de'n 'titivo'lle'Iide't'e'n 'Block}?lan
. . . . ... . ~ .. .. . ..

Wenn aus' 've'l'''s'uc'hs't'e'c'h'Iii's'c'hen Gründen für einige Blöc,ke bei ei~em

einfaktoriel1en Blockplan vorzeit~g der Plan a~gebrochen wird,
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"entsteht ein in der Litefatur als Treppenstufen- oder Dreiecksplan
bezeichneter Versuchsplan. Für diese Situation wird in Analogie
zum Ftiedman-Test ein verteilungsfreier Test angegeben. Die asymp­
totische Verteilung (X:_.

1
? wird hergeleitet., Für die Frage, der"

Prüfung von Teilhypothesen wird in Erweiterung des Nemenyi-Verfahrens
eine Methode zur Durchführu~g von Mehrfachvergleichen angegeben,
die einen experimentbezogenen Fehler 1. Art kontrolliert. - Der
Test ist nur anwendbar, wenn der Versuchsabbruch nicht mit dene erhobenen MeBwe"rten. zusammenhängt oder dadurch bedingt ist. "

K. DANIEL: " "Ko"s't'e"nminiJIifer'u:r'lg' 'iIi :e'irie'JIi 's'e'q'lie'n:tie'11e'n 'Di'äg'no's'e'DiO'de"ll

Ein Diagnosem~dell sei gegeben durch das Tupel (p~:,~) mit
-+ " --, ... " , ". +
c = (cl' • • • , cI)' ci> "0, ' a = (a 1 ',. • • , a I) ; 0' ~ ai < 1; P (p 1 ,•••, PI)
Pi > ,0, '~~,Pi ="J. Unter den optimalen Programmen, die die ,er­
warteten Kosten minimieren, wird die Klasse Pv charakterisiert,
die die Kostenvarianz minimieren. Pv ist identisch mit d.er Klasse
von Programmen, die auch die erwartete A~zahl der Behandlungen
minimiert. Wird die Reihenfo~ge der Prioritäten vertauscht, ergibt·
sich eine Charakte.risieru~g der Pr~gramme Pc' die die. erwarteten
Koste~ minimieren. Es werden Bedi~gungen angegeben;, unter denen
die Reihenfolge der Prioritäten keinen Einfl~ß ~uf das Ergebnis hat.

U. FELDMANN : " 'E in: 'Comp'är't'me'ntmo"d'e'rr 'ztir' 'Po'p'ulät'io"n's'kin'e't'ik

Die mathematische Darstellu~g popti~ationskinetischerProzesse er­
~olgt überwiegend in der Notation von Verzwei~ungsprozessen. Ein
durch von Foerster 1959 e~~geführter deterministischer Ansatz zur
Darstell~g der Al~ersdichte-~unktion y(t,a) einer Population

" "a" ~"?"I"a), +" "a" YJ~","a) ="- (k
o

(t ,a) + k (t, a)) • y (t ,a)

mit Y(t,O) = r JÖ k(t,a) y(t,a) da und y(O,a) c ko(a)
(a = Alter, ko = Todesrate, k = Generationsrate, r = Reproduktion)
gestattet ~eral~gemeineru~gen, dur~h die altersabhä~g~ge mehrdi­
mensionale kinetische Prozesse im Sinne der Compartmenttheorie
beschrieben und bei in vitro Wachstumsexperimenten in der Medizin

• ~..:1
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angewendet werden können. '
Unter der Annahme der zeitlichen Hom~genität entspricht dieser
Ansatz den Erwartungswerten von mehrdimensionalen Bellman-Harris­
Prozessen.

Th. GASSER: ' Te's't'e'n: vO'li 'Symme't'r'i'e' 'o'hne' No'r'IIiäli't'ä t

Während für das Testen auf Symmetrie einer Verteilung bei bekann- ~
tern ~ymmetriezentrurn e verschiedene Verfahren existieren, so ist
nicht .viel bekannt für e unspezifiziert. Es wird vorgeschlagen,
die Differenz zwischen symmetrisch gel~genen Intervallen der Ord­
nungsstatistiken zu berechnen und darauf einen Vorzeichen- oder
Wilcoxon-Test' anzuwenden. Simulationen für N ='20, 40, 100
zeigen für eine breite Klasse von symmetrischen Verteilu~gen

approximative Verteilu~gsunabhä~g~gkeitund gute Macht auch für
kurzschwänzige Alternativen.
Asymptotische Resultate unterstützen die Annahme einer schwachen
Variabilität über den Hypothesenraum, wobei mit einer Studenti­
sierung asymptotische Verteilu~gsfreiheit zu erzielen ist.
Praktische Beispiele illustrieren die'diskriminatorische Schärfe
des Verfahrens, wobei es sich lo~nt, sich auf die äußeren 2/3
der Stichprobe zu beschränken.

W. GUNSELMANN : Die Me'ximum-'Like'liho'o'd-'Sc'hät'z'Ul'ifle'ri "de'I" 'Päräme'ter
, 'e'iIie'r' Mtiltirio"niia:lV'e'I"t'e'illiIig 'liIit'e'r' 'b'e"s't'i'ninit'e'n' 'Ne­
, 'be'nbe'di'n'g"tin'g'en

Bei der Untersuchung gewisser medizinischer Probleme treten multi­
nornialve~teilte Zufallsvariable (X1,X2, ••• ~X6) auf, deren i. allg.
unbekannte Vertei~ungsparame~~! tt"tt 2 , ••• ,w6 den Nebenbedingungen

w, - ~2 = w3 - ~4 = Ws - w6

genügen.
Es wird eine Methode zur Bestimmung der Maximum-Likelihood-

A A A '

Schätzer Pl ,PZ',·· ",P6' a:ngegeben.
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G. HOMMEL: "'Ein ·Z'we·~iwe·g'-'Ent's'c'~e·idl.iIig·s'p'r'o'ble·ni'be'i 'Jiil.il"t·ip'le"ri Te's'ts

In manchen statistischen Untersuchungen, bei denen n Tests mit
, '

der gleichen Irrtumswahrscheinlichkeit a angewendet werden, st'eht
nicht so sehr die Fr~ge im Vorder~rund, für welche Einzelaussage
man sich entscheidet, sondern die, ob überhaupt "im Material
etwas drinsteckt". Sind "oi die Nullhypothesen und H1i die Gegen­
hypothesen der einzelnen Fr~gestellu~gen (i=l; •• ,n), so läßt sich
dies ~ls Zweiweg-Entscheidu~gsproblemmit den Hypothesen

H .. (\ Bo · gegen H·" U H ·
o i=~ 1 1 i=1 11

formulieren.
Berücksichtigt man bei den einzelnen Tests nur das E!gebnis
"signifikant bei -Q oder nicht"" so wi'rd, geze~gt:

p (Entscheidu~g für "1 I Hol ~ i · a

(k = 'Anzahl der t1s~gnifikanten" Tes,ts), wobei für ~. a' ~ 1

die Tests immer derart' abhängig sein können, daß "=," gilt.

Weiterhin ist eine simultane Methode möglich, bei der die spezielle
Wahl von a nicht mehr eingeht. Diese benutzt als Teststatistik

inf·{kCa) • a : 0 < Cl ~ 1} •

P. IHM': "Ska"lie'r'ung"sve"rfähre'n' --in: 'de'I" Me'diz'in

Wir nehmen an, daß ,ein,e subjektiv, geschätzte Zufallsgröße X in n
Kategorien eingeteilt ist (z.B. Schmerzintensität in leichte,
mäßige, ••• 'Schmerzen). X habe die Verteilung N(O,\.l). Liegen
m unabhängige Stichproben und Klassenhäu~igkeiten hij vor, weiden
die Klassengrenzen zJo und die Parameter ~gesucht. Ist F.o die

, '.... 1 1J A.

em~irische, Verteilu:ngsfunktion, berechnet man .. Zij ~ cf> - ,(Fij) t

ep(z) ist die Verteilungsfunktion....von,N(O,1).~ ~i und Zj fOlge~

zunächst aus dem Ansatz li Lj (zij - Zj + Pi) = Maximum. S1e
dienen als Anfangswerte für ein Iterationsverfahren zur Maximisie-.
rUJ)g der Likelihoodfunktion. Werden die, Patienten m mal beob­
achtet, sind die Stichproben nicht mehr unabhä:ngig. Man kann
annehmen" dRß~ie Erwartungen der relative~ Häufigkeiten h- -k . INIJ •••
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Integra.le der yerteilu~g 'N~(~,f) sind mit . ~ = (l-p')! + 'pI 1'.
Die Parameter' ~,p und Zj werden mittels d'er Method~_der Maximum­
Likelihood ermittelt. Für die angenommene spezielle Kovarianz­
matrix sind die Integrale auch für hö~eres m relativ einfach zu
berechnen.

H.· IMMI CH: ' 'Z'ur' 'Pr'o'ble'JJia't'ik 'v'o'n: 'Cha'ng'e'-'o'v'e'r'-'Plä'nen

An zwei Beispielen wird geze~gt:

1.) Von der Fragestellung her besteht kein Grund, Cha~ge-over­

Pläne anzuwenden.
2.) Wegen der Veral~gemeinerungsfäh~gkeitdarf es bei therapeu­

,tischen Studien nicht das Ziel eines Cha~ge-over-Pla~s sein,
den Versuchs fehler zu verkleinern.

3.J Für die meisten Cha~ge-over-Pläne existieren keine vernünf­
.t~gen linearen Modelle.

4.• ) Die Kosten eines Change-over-Plans sind im Verhäl tnis zu
$einer Effizienz viel zu hoch.

H.J. JESDINSKY:, ' 'Atis'we'r'tÜng" 'vo'n: 'B'e'o'bS:c'httiJig'e'n: '-' ·,tfa:kt'i's'ch'" 'o'der
, ''''fa:kto'rie'll''?

Die Auswertu~g von Beobachtungen, die nach einem faktoriellen Plan
gewonnen we'rden (oder deren Gewinnung so verstanden werden kann)
mit H~lfe des linearen Modells mit dessen üblichen Nebenbedingungen~
wird kritisch betrachtet. ~

~o etwa ändern sich i.allg~ die Parameter des Faktors B, wenn in
einem zweifaktoriellen kreuzklassifizierten Plan das Stufenmuster
des Faktors A geändert (erweitert) wird.
Es werden zwei Beispiele d~s,k,utiert, in denen die Berücksichtigung
einer denkbaren kreuzklassifizierten Struktur im Zusammenhang mit
den erhobenen Daten nicht sinnvoll ist und die somit nach einer
Einfachklassifikation aus.zuwerten sind (~'faktische" Auswertung).
An einem dritten, Beispiel wird erläutert, daß die Auswert~~g mittels
lineare~ Modelle, möge sie ,noch so, hoch strukturiert sein, keine
blo1~gische Interpretation liefert, sondern allenfalls beobachtete
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Phänomene nachzeichnen kann.
Für ein Verstehen biologischer Erscheinu~gen würden tiefergehende
Analysen der Lebensvorgänge erforderlich,. wie sie nur durch inten­
sive Forschung zu erreichen sind.

J. KRAUTH: . "Be'IIie'rku"ng'~'n 'z"uT" "Intra:clas"~"=-"Ko"r'r'e"ra:t'iop

In den letzten Jahren sind ein~ge Arbeiten zur Verteilung des
Intraclass-Korrelationskoeffizienten erschienen (Olkin u. Pratt
(1958), Haq und Ming (1974)) sowie zu seiner mehrdimensionalen
Verallgemeineru~g (Ahrens (1976)). Nichtparametrische Tests gaben
Lehmann" und Stein.(19~9), Whit~ield (1949) und Glasser (1962) an,
wobei allerdings immer nur der Fall des Klassenumfangs m=2 be­
trachtet wurde. Um im al~gemeinen Fall einen lokal optimalen"
Ra~gtest herzuleiten, wurde als Alternativverteilung· ein als
Lehmann-Alternative zu interpreti~render Spezialfall der rn-dirnen-

. sionalen veral~gemeinertenFarlie-GUmbel-Mo!genstern-Verteilu~g

(~ohnson u. Kotz '(197S)) betrachtet, die zu der Teststatistik
. : k n i 2 k -n i kni . (j )

T =. ~. 1 .(~. " r .. ) - n· ~. 1 n.· ~. 1 r·· - 2 ~. 1 t. 1 J r· ...L.1 D L J = 1. J L 1.= . . 1. L J =. 1. J L 1. = L J = 1

führt. Dabei ist ri (j) die j-größ~e Rangzahl in der "i-ten Klasse.

Für n1' CI ••• CI '~k ="2 ist der erste Term zu der Statistik von
Glasser bzw." von Kruskal-Wallis äquivalent. Für die Bestimmung
der asymptotischen Verteilung von T sind die bekannten Grenzwert­
sätze nicht anwendbar. Ein anderer Ansatz mit exponentieller mehr-

. dimensionaler Alternative führt zu einer noch komplizierteren Sta­
. tistik.

O. LUDWI G: 'ED-"S"O "Sc'hät'z"un"ge"n" "m"it "de"r" "Üp" "äIid 'do'wn:-Me"'tho"de" 'be i
"kre"flie"1i "Sfic'hp"ro"ben

Bei der Untersuchung der spektralen Empfindlichkeit des hell­
adaptierten Auges wird häufig ein. gemitteltes Schwellenkriterium
angewandt. Zu'r Mittelwertschätzung stehen nur we'nige "ja-nein'~

Aussagen zur Verf~gu~g. Deshalb wurde die Methode von Dixon
(Journ. AmeT. Statt Assoe. 1.96~) mit n=6 benutzt. Sie setzt nOT-

malverteilte (log-) Intensitäts-Wirkungskurven voraus. Little
(Journ. Amer. Stat. Ass. 1974) nimmt ein ähnliche~ Verfahren,
das die logistische Kurve" voraussetzt. Brouwn (Biometrika 1963)

verwendet den sogenannten "Spearman-Schätzer", ein verteilungs-
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freies Verfahren. Es wird über die Versuche berichtet, die
Zrenner mit der Dixonmethode ausgewertet hat, sowie über Unter­
suchungen u~d Computerprogramme meines Mitarbeiters Rockenfeiler
zu diesem Problemkreis.,

D. MORGENSTERN: ' Ve"r'fäl's'c'hÜng' V'o'n' 'Ko'n'fide'nzV'e'r"fa'hr'e'n 'dÜr'c'h Vo"r­
, 'Aus'wahl

Bei den verbreiteten Konfidenzverfahren zur (einseitigen) Schätzung
von p durch nunabhängige Einzelexperimente (Trefferzahl = N) werde
eine Vor-Auswahl dadurch vorgenommen, daß bei Ergebnissen mit ~

N ~ m keine Auswertu~g durc~geführt wird. Das Verfahren zur Her­
stellung des Konfidenzbereiches muß dann dadurch geändert,werden,
daß dasjenige p ais obere Konfiden~grenze genommen wird~ für das
die'he'dingte Wahr~cheinlichkeit, daß N ~ Y = "beobachteter Wert,
unter der Bedi~gu~g N ~ m, gleich der Irrtumswahrscheinlichkeit
ist.

A. NEISS: ~ Ma-the"nia'tis'c'he' 'Ans'ätz"e', 'Z'UT 'Pr'o'g"rio's'e' 'p'o's't'o'p'e'r"ätl\fer
, 'Thr'o'mbo"s'e"n: '(Te"ir '1)

Nach chirurgischen Ei~griffen tritt' in ca'. 35\" der Fälle eine
Thrombose auf. Da Thrombosen zu Embolien führen können, ist es
wichtig, rechtzeitig gee~gnete prophylaktische Maßnahmen einzu­
leiten._ Da solche Maßnahmen mit Nebenwirkungen verbunden sind,
ist es notwendig, nur solche Patienten vorbeugend zu behandeln,

. bei denen das Thromboserisiko einen bestimmten" Wert überschreitet.
An einem Material von ca. 2.500 Patienten, die zufällig einer 4Ia
Kontroll~ und 8 Prophylaxgruppen zugeteilt wurden, 5011 heraus-,
gefunden werden, welche Merkmale für eine Prognose 'geeignet sind,
und in welchem Modell sie mit dem Thromboserisiko verknüpft werden
können. Als Modell wird die l~~istische Funkti?n vorgeschlagen:

p' .{y .= i l X = ·x} = Cl + e-(ßo+ß'x):r 1
•

Dabei sind die Einflußvariablen Xj (j=l, ••• ,k), die vor der Ope­
ration beobachtet werd~n können, zu dem Vektor X zusammengefaßt.
Die Zielvariable ist Y, mit d~n'AusprägungenY=1 (postoperative

Thrombose) und Y=Q (keine Thrombose); 60 und ß = (ßl~···,ßk)' 1

I

sind die Modell~ararneter.

Es wird gezeigt, daß unter der Voraussetzu~g X ~ N(~o' t) für

y=O und X ",' N(~~, t) für y ..f '. ----..-J                                   
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· ,11

B'x

gilt. Auf der rechten Seite stehen jeweils die aus der linearen
Diskriminanzanalyse bekannten Ausdrücke, wobei p = P'{y c 1} die
a-priori-Wahrscheinlichkeit ist.

H. NOWAK:,' 'De'r' Mäda'rls'ky-"Te's't' 'a'uf 'lnt'e'r'c"häIig"e'ähil'it'y 'und 'der
" 'KäIiIie'JIiäIiIi-'lIiz'ide'Iiz'-Te's t

: Madansky (JASA 1963), gibt einen Test für Nx(T+1)xS-dimensionale
Kontingenztafeln ~i~ Block~truktur an. In den Zellen ist N~tsc1

falls der Block a(a=l, ••• ,N) zur Z~it t(t~~,1, ••• ,T+1} im Zu­
stand 5(5=1, ••• ,5) ist; N~ts=O sonst. Der Test der Hypothese
der Intercha~geability, d.h. Invarianz, gegenüber Permutationen
in den Blöc.ken, führt bei ~enntnis fester Randsummen N~"s zu einem
bedingten Test.
Die von Madansky ang~gebene Test~tatistik wird als Sonderfall einer
quadratischen Form von der Gestalt ZN'·VN(ZN)-g·ZN dargestellt,
wenn man für die veral~gerneinerte Inverse eine speziell~ Matrix
wählt. Dabei wird auf einen Fehler in der Teststatistik von
Madansky aufmerksam gemacht.
Der Kannemann-Inzidenz-Test in der von Schach (beide Biom. Z. 1976)
korrigierten Form ist ~ls nichtparametrischer !est für den ver­
bund~nen k-Stichproben-Fall (vgl. Friedman-Test) gedacht. Es
wird gezeigt, daß dieser Test identisch ist mit dem Madansky-Test
auf Interchan~eability, falls ,man S=T+1=k und N~.s=1 wählt. In
diesem Fall erhält man einen unbedingten Test. Im übrigen läßt
sich der Test von'Madansky auch auf den Friedman-Fall mit Bindungen
anwenden.

G. OSIUS: : ~ugl'iIig'S's'te'r'blic'hke'it' 'uIid 'Geb"tir't's'g'e'wicht':' 'St'at'is'tische

MO'delle" 'lind 'Däte'Iia'Iia'lYse

Es wird fo~gende Hypothese au~geste~lt: In einer hom~genen Popu­
lation ist die Wahrscheinlichkeit P, daß ein Ne~geborenes einen
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definierten Zeitabschnitt (z.B. 7 T~ge, 1 Jahr) überlebt' 'nur eine
Funktion des Geburtsgewichts x (entsprechendes. gilt auch für die
Totgeborenen). Für verschiedene Funktionstypen für ~(x) wird die
Hypothese an zwei Totalerhebu~gen (Land Bremen 1972-75, BRD 1974)
statistJsch getestet und bereits bei elementaren Typen nicht ab­
gelehnt.

, Als Konsequenz aus der Hypothese wird vorgeschlagen, statt Säug­
lings-Sterblichkei ts-Ana.lysen Geburtsgewichtsanalyse durchzuführen.
d.~. die' 'gualit'at'iVe Reaktion "Tod-OberlebenH durch das Geburts­
gewicht als"quantih:t1ve Wirkung zu ersetzen. Hierdurch wird das e
Unter'suchungsmaterial ca. um den Faktor SO ve~größ,ert',

N. PYHEL: . Ve'r't'e'i'l'Üngsfr'e"i'e' Te's't's' 'in 'nie'hr'fa:kt'o'rl'e'll'e'n: Ve'r's'uc'hs'p'län'en I I

Analog zu den. gewö~nlichen linearen Modellen wird zu geeigneten
, Versuchsplänen ein mathematisches Modell definiert, das durch eine
nichtparametrische" Klasse von Verteilu~gen m~t Hypo~hesen-spezi­

fischen Invarianzstrukturen charakterisiert werden kann. Das.je­
weilige Testproblem kann durch -Invarianz-Forderu~gen (im herkömm­
lichen Sinne) reduziert werden. Die von einer (diesbezüglich)
maximalinvarianten Statistik induzierten Verteilungsklassen weisen
vergröberte Invarianzstrukturen auf, 'die man durch geeignet de­

finierte (suffiziente) a-Algebren darstellen kann. Mit diesen
lassen sich bedingte, 'ähnliche Tests zum Niveau a konstruieren.

R. REPGES: . Ver"te"i"lling"sfr"eTe" VeYfahr"e'n "in "niehr"fakto"r"ie"llen Ver- e
. ~S'tic'hs'p'lä'n:e'n' I

Es sei e N-dim. ZV mit Verteilung pe, so daß gilt pqDe=pe ffir
Permutationen q € Q. un~"f,eine Abbildu~lg,: mN+ lR N, .Es wird

untersucht, ob es Permutationen p"& SN gibt, SN = ·symm. Gruppe,
,so daß gilt: VqEQ pof=f.q. SN{f,Q) sei die Menge solcher'.p. Es

wird gezeigt:

1,. SN(f ,'Q) ist ~ine Gruppe.
2. Ist f linear, so i:st SN(f,Q) :"{pEQ; pofc:fop}' S Q.
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3. SN(f,SN) a ,SN genau"dann, wenn'gilt
1

1 1 ."." ~ • 1
a) f = I c) f = E = (~ . ~ :. :: ~ ~ )n
b) f = 0 d) f = I-E 1 1 •••'. 1

oder ein Vielfaches davon.
4. Es sei K = ( In-I' ). Dann ergibt sich für das lineare

-1-1···-1

CR-2F-Modell mit r Stufen des 1. und s"Stufen des 2. Faktors
und n Wiederholungen pro Zelle die folgende Darstellung der
'Designmatrix X und der Abbildu~gen fm:

X = ('r ~ 's I Kr Ci) 's I 'r ~ Ks I Kr & Ks ) ~ 'n '

X(X'X)-l X'

• "(Er ~ Es .+ (I-EJ r ~ Es + Er ~ (I-E)s' + (I-EJ r e (I-E)s) ~ En
f + f + f + f
00 10 01 1 1

H. RI ED,WY~: " "Li'Iie'a'r'e's" Mo'de'll, a"Jiwe'Iide'r"fr'e"tin'd1ic"h?

In einer Einführu~g/in .die Varianzanalyse und Regressionsrechnung
werden noch'häufig ganz v~rschiedene Wege gewählt. Es wird ge­
zeigt, daß im Sinne des linearen Modells eine Binführung in diese
Probleme einfach und klar darstellbar ist. Insbesondere wird für
die Berechnung der StandardabweIchung ;2(8) eine Beziehung zum

A·· , .

Schitzwe"rt' ~ selbe.r und" zur Tes:tgr6ß.e F(BaO) aufgezeigt:

;2 (ß) =I-1B :~.~) • .

ehr. L. ROMKE: 'Obe'T' 'die' 'Be's"t"imiIiting'. 'de'I" 'Anz'ähl 'e'r'fo'r'de'rl'ic'he'r' 'Be-

'o'b'a'cht"lin'ge'n: '{ü't" 'de"n: Ve"r'gl'e'i'ch' "z'we'i'e'Y" 'Pr'o'z'erit's'ä't'ze

In der Literatur sind verschiedene Annäherungsmethoden bekannt
zur Bestimmung ,der An~~hl erforderlicher, Beobachtungen für den
Vergleich zweier ~tichproben. Die mit Hilfe dieser Methoden er­
haltenen Anzahlen werden verglichen mit vergleichbaren exaKt be­
stimmten. Dabei kommt heraus; daß die Unterschiede beträchtlich
sein können.' Die exakt bestimmten Zahlen stimmen' ziemlich. gut
übeiein mit den au!grund der Normalverteilu~g (ohne Kontinuitäts­
Korrektur) bestimmten. Beim Ve!gleich' zweier niedr,iger Prozent-
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sätze läßt,'einen die Formel au~grund der Arcus-Sirius-Transformation
völlig im Stich, während die Poisson-Annäherung, gute Schätzwerte
liefert.

, '

S. SCHÄCH: 'O'be'r' 'e'i'ne' Me'tho'de' 'z'ur' liär'ame't'ri's'c'heIi 'AIiälys'e' vo'ti Ve'r-
, 'la'ufsk'tirV'en

An N Individuen (i=l ••••• N) werden zu den Zeitpunkten t ij 0=1 •••• _

Messungen Yij gemacht. Dabei wird vorausgesetzt, daß diese Mes­
sungen den Relationen Yij = ai + bi t ij + eij , genügen, wobei
(ai,b i )' Zufallsvektoren sind, welch.e identisch verteilt und von
Individuum zu Individuum unabhängig sind. Die Meßfehler·ei~ seien
unabhängig, identisch verteilt mit E e = '0 und Var e = '0 •

Mit den 'Bezeichnungen T. =- (tl \": ·'~t' )', Y1· 1:1 '(Y1·1' ••• ,y. )',, ]. . .~ '" . ].n .
A, '1 . 11 1n.. N A 1.
B· ' = '(T. 'T. ) - T.' y. läßt sich zeigen; daß B =, ~ . ,", c· B· ein, 1 .]., 1. ]. 1 ' L1= 1 1
erwartungstreuer und konsistenter Schätzer vona· .
E (b~) ist, falls I Ci =' " ,gi1 t. Ferner sind

1 '

A 2 ",N' '( I ( , ) -,I ')' / (\ N' 2 )a ~ Li=1 Yi -Ti Ti Ti Ti Yi Li=l ni- ~

und
t ,N.. -1 A 2 ,N ( ) ( 'T) -1)
L ;: ,( ~ i =,. ci Cl -Ci)) (Sb -0 ' l. i =1 ci, l - Ci Ti i '

"N A,A AA " •

mit Sb· 1·=1' c· '(Bi' B·' -' B' ~'), erwartu~gtreue und kons1stente
1 ], 1" a1 -' °

Schätzer von 0 2 und, I = 'KOV(bi), die überdies quadratisch in den
Daten und invariant sind.

Th. SCHÄFER: "Hirir'e'i'c'he'n:de' 'Be'ditig'ung'e'Ii 'fUr' 'a'sYl!iP'to't'is'c'h 'p'e'r'fe'kte

, 'Kla's's'i'fika:tio'ri 'be'i 'wa'c'hs'e'ride'r' 'Z's'hl 'v'o'n Va'r'i'a:b'len
d

Sind P, (d) und Pz(d) .zwei bekannte Verteilungen auf ~ (lR .~) mit

Erwartungsvektoren ~. und positiv definiten Kovariartzmatrizen
J -

Lj (j=1,2), und bezeichnet man den totalen Klassifikationsfehler
mit Pd' so läßt sich die fo~gende Aus~~ge beweIsen:

d I,p·'k(1'll": I',p· k (~) I ~d (0 , ~,.{ IJ-p.. .( 2) ) 2,T
d

: CI (max ~ . 1. 1)-1. L. 1. 1. + Cl)

L 1=1 2 1= 1 '2 '2
'1~i~d ,'_ 0,1' .( l.).+,a,i' ,e 2)

+ 2

.~ 6d
2

t Cl) =~ Pd + O.
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Es wird vorgeschl~gen, für vo~g~gebenes d diejen~gen d Variablen
in die Diskriminanzanalyse eInzubeziehen, die T d maximieren.
Sind die Pj(d) multivariate Normalverteilungen mit unbekannten
Erwartungsvektoren Pj und einer beiden gemeinsamen (bekannten)
Kovarianzmatrix t und hat man für jede der beiden Verteilungen
eine Lernstichprobe vom Umfang nd , so e~gibt sich:

"" d'
limd+m ~d2 a m, limd+m A 4 n = 0 ==> limd+m Pd = 0

d de (wobei Ad
2 .. (Pl:-11a)' I-I (11 1 -11a) .. Mahalanobis-Distanz).

J. SIEGERSTETTER: ' Mathe'nia t'is'c'he' 'Aris'ät'z'e' 'z'ut 'Pr'o'g'no's'e' ·p"o·s't·o·pe'ra·
" 't'ive"r" "Pr"o'g'no's'e'li' ~'Te'il"II)

Zur Schätzu~g der Parameter ßj (j=O, ... ,K) der l~gistischen

Risikofunktion wird die Maximum-Like~ihood-Methodeherangezogen,"
Es ergibt,sich, daß die Schätzwerte·ß· die Bedingung

I~"l Yi .. E" {I~=l" Yi } erfüllen. Dab~i ist I~"l Yi die :beobach'"
tete"Anzahl der Patienten mit postoperativer Thrombos~ und

E'{L~=l Yi } die erwartete Anzahl.
Als mögliche S~artwerte bei der Maximierung der Likelihoodfunktion

. werden vorgeschlagen:
1. die Koeffizienten der linearen Diskriminanzfunktion
2. fü~ binäre Merkmale die log'odds ratios, die aus der Häufig­

keit der entsprech~ndenVierfeldertafeln gewonnen werden.
'An Verschiedenen Prophylaxe~Gruppenwird die Auswahl der für diee Prognose geeigneten Merkmale Xj gezeigt. Von den 37 präoper~tiv

er faßbaren Me~kmalen gehen Arteriosklerose, Venenerkrankung, Di­
gitalis-Medikation und Gesamtprotein in das Modell ein,
Abschließen~ werden Erweiterungen des Modells und der praktische

Einsatz in der Klinik erwähnt.

H. THöNI: . "Ana'lys"e' "lo'Iig'it"udiriale"r" 'Dat'e"Ii 'niitt"e'ls' MINQUE

Bei longitudinalen Daten wird f~r die Schätzu~g des fixen Re­
gressiQnskoeffizienten die Kovarianzmatrix der abhä~gigen Vari-
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ablen benö~igt. Es wir~ieze~gt, ~ie die,Varianzkornponenten mit
Hilfe des von Rao vorgeschl~genen ~INQUE-Verfahrens geschätzt
werden können. Das Verfahren erlaubt, Beobachtungen auszuwerten,
~ei welchen an den einzel~en Individuen eine unterschiedliche
Anzahl von Messungen vorgenommen wurden und die Werte der abhän­
gigen Variablen für die einzelnen Indiv~duen nicht übereinstimmen.
Zudem kann die Annahme, gemacht w~rden, daß die Zufallsabweichungen
der individuellen Regressionsparameter untereinander korreliert

sind. e
J. TIMM: ' 'ninie'Iis'i'o'ns'r'e'd'tlkt'io'n: 'beI' 'me'hr'di'nie'ns'i'o'Iia'le'r' 'Pr'o'bi't's'Iia"ly"s e

Sei ' ~ = '(xl' ••• ,xn) T ~ealisieru~g eines Zufallsvektors' ! von
"erklär~nden", Variablen, Leine 'Zufallsvariable mit den Werten
o und, 1, so kann n~ch dem Mo~ell der mult'ivariaten Probitanalyse
die Wahrscheinlichkeit PCL=O I' Xci) = 'N" '(y) gesetzt werden,

. -. - pa .
wobei y 1:1 ~ ~ + a sei 'Cl? = ,Ch" ••• ,bn)).

Es Wurden Nachteile der numerischen Schätzverfahren für ~ und a
behandelt und auf die Möglichkeiten der Verbesserung der Situation
durch Dimerisionsreduktion hi~gewi~sen.

Mehrere Verfahren zur Dimensionsredukt~on • insbesondere mit Me­
thoden der Diskriminanzana,lyse - wurden diskutiert und z. T. theo­
re~isch begründet.
Das gesamte Verfahren wurde am Beispiel der präoperativen Prognose
des Operationsrisikos (pulmo-k~rdiale Insuffiz~enz) bei Lungen-
resektionen (Bronchialkarzinomfälle) erläutert. ~

H. UMBACH: ':Ein. 'Dr'e1'e'nt's'c'he"i'dung's'p'r'o'hlem

Sollen zwei" Größ.e,n x,y. gl~,ich,~eitig' zwei Populat~onen .P~~PI ,so
zug~ordnet we'rden~~ daß' zu PI höc,hstens e~twe'der x oder, Y. gehört,
ist zu entscheiden zwischen Ho : x E P9" Y E Po; H1 : x' E PI' Y E Po

"2 : x E Po J Y E PI·
Dieses Problem 'wird als Optimieru~gsau~gabe formuliert, bei der
alle unabhängigen Fehlerwahrscheinlichkei~ennach oben begrenzt sind.
Bs erfo~gt die Lö~u~g ein~s Spezialfalles, dei Voraussetzu~gen
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enthält, die der medizinischen Vaterscha~tsb~gutachtungbei einem
Zwei-Mann-Fall a~gepaßt sind.

U. VI CTOR: ""Alt'e'rIiät'i"ve'ri 'z'uni 1Cla"s's"i"s'c'he'Ii His·t'o"g"r'a"mm

Meist wird zur Deskription der Verteilung einer Zufallsva~~~~ien

anband einer Stichprobe das Hist~gramm benut'zt; faßt man dies als
Dichteschätz~g auf, so betrachtet man fo~gendes Problem:
X1, ••• ,Xn sei eine Fo~ge uriabhä~giger, stetiger, gleichv~rt~~lter

Zufallsvariablen.it der gemeinsamen Dichte fex); gesucht i~t'eine... "

Schätzung fn(x) au~grund einer Stichprobe (x" ••• ,xn)"•. "
Die Nachteile des' klassischen Hist~gramms und anderer ~ekannter

Methoden, der Dichteschätzu~g (Kern- und NN-Schätzer}~erden~d~r­

gestell t, insbesondere für den ,Fall diskretisierter Daten t~d"!.h•
. D'" - ...' ... - ~

(x" ."•• ,x"n) -> (x" ••• '~'n)' xi e: ~ und f = g(x" ••• 'X:n)·
Als Dichteschätzer und His~~grammersatz wird eine Methode vo~ge-

. schIa-gen, die die untersuchten Nachteile vermeidet:
Sei· aij alxcxjl iind I, (i) ~ ••• ~ln(i) die ?rdnungsstatistiken

von 8 i 1 ' • • • ,8in ; Sei" {hn} .eine 'Fo~ge ganzer Z~hle.n.. ini.t ~n~I und

~/n + 0 mit n +~; Sei K Kernfunkti~n. Dann ist ~' ~~~
... ' " n ." 1 ' x- ..X • -1 .' "~

f n (x) • n Li a 1 :;TiT K(1 (1)) "T, .~ '1
lh

n
h

n

ein konsistenter Schätzer für die Dichte f(x).·

Als Konkurrenten wurden nur Verfahren zugelassen, de·ren J:Re'che~n­

aufwand mit dem des Hist~gramms ve!gleichbar ist.

J. WAHRENDORF : 'Oha'r' "däs' 'Sc'hä't'z'e"n: 'de"r' 'u'r"s'p'rlh1s"1i'c'he'n: :'I::äIig'e·;~'g·e-

or"o'c'h'e'n'e't Mo'le'kU! e

Das Schätzen der Länge von'DNS- oder RNS-Molekülen ist ein schwie­
riges Unterfangen, da diese bei der Präparati~n brechen können.
Es werden verschiedene Modellvorstellungea Ober das Brechen er­
ö~tert und daraus resultierende L~~genverteilunge~berechnet.
Der Vergleich mit. tatsächlich beobachteten Verteilungen gibt An­
laß ,zu Anr~gu~gen, wie diese Resul tate beim Schätzen' zu berück­
sichtigen sind.

                                   
                                                                                                       ©



.- 18

E. WALTER: " 'AJiwe'IidtiIige"Ii 'de"!" M
o
.'1". '-Me"t"ho'd'e' 'z'tir' Sch"ätz'uIig' 'vo"n' 'Währ­

, 's'c'he"in:li'chke'ite'n

l. Oberlebenswahrscheinlichkeiten.
Bei der Berechnung der Oberlebenswahrscheinlichkeiten p im soge­
nannten Beckermodell werden die im letzten Abschnitt eintretenden
Personen nicht voll beobachtet. Chiang schlug 1968 eine approxi­
mative M.L.-Schätzung für p vor, die diesen Teil berücksichtigt.
Für die genaue M.L.-Schätzung wird ein Iterationsverfahren, die ~

asymptotische Varianz sowie unter-vereinfachten Annahmen die Ver- ~
besserung der Effizienz angegeben.

2. Me~rlingsgeburten.

Für Zwillinge beträg~ die asymptotische Kovarianzmatrix I der
M.L.-Schätzer für die Knabenwahrscheinlichkeit p und die Wahr­
scheinlichkeit z für Zweiei.igkeit bei n Zwillingspaaren (q 1:1 1 - p)

, '(p'·'l}z· cr-'z)
, . n

Entsprechende M.L.-Schätzungen für Drillin~sgeburten führen auch
bei großen n zu unbrauchbaren Schätzwerten, weil lEI +,~ mit

, 1
P + 1-

H. WITTING: ' 'Se'qlie'ntie'll"e' "Ra'n"g"s·t"ät"is't'iken

Unter Verwendung sequentieller Rangzahlen (auch sequentieller e
scores) we~den sequentielle Rangstatistiken angegeben, die mit
den nichtsequentiellen ~li~earen signierten bzw. Korrelations-)
Rangstatistiken zur selben scores-erzeugenden Funktion asympto-
t~sch äquivalent sind. Diese ermöglichen eine Modifikation des
im vergangenen Jahr ~~skutie~t~n sequen~iellen Rangtests, der
auch in seiner praktischen Durchführung echt sequentiell ist,
zugleich aber die. gleichen asymptotischen Optimalitätseigen-

schaften hat.
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F • X. WOHLZOGEN : . MO'de'lle: 'für" "di"e~ 'p'rc;phyl'a'kt"i"s'cne" Me'diz'i'Ji 'a"tifg'r'ünd

" "dicho·to"nie"r· 'Dät"e"ri 'a"tis' 'Que'r"s'ch"n'i't't'urit'e"r's"Üchtirig'e'n j

'e'in 'Be'is'p'iel

An einem Beispiel 5011 g~zeigt werden, wie ein Modell fUr den
zeitlichen Verlauf eines irreversiblen pathologischen Prozesses
entwickelt werden kann, wenn die dichotom klassifizierten Daten
nicht aus Längsschnittuntersuchu~genJsondern· aus Querschnitter­
hebungen stammen, die Probanden zu Altersklassen zusammengefaBt
sind und die Exp~sitionsdauer,gegenüber der zur irreversiblen
Veränderung führend~n Noxe berücksichtigt wird. Das Modell soll
dazu dienen, di~ Effizienz prophylaktischer Maßnahmen zu beur~

teilen.
Als Beispiel dient der Kariesbefall de! Zähn~ des bleibenden
Gebisses: der Prozess ist irreversibel, die Daten tragen Alles­
oder~Nichts-Charakter (gesunde Zähne - kari~se Zähne) und ~ie Ex~

positionsdauer ist. g~geben durch das posteruptive Zahnalter.
. .

Ferner stammen die Daten aus Querschnittuntersuchungen mit nach
Altersklassen zusamme~gefaßt.en Probanden, an denen die Befunde": ~

Zahl der durchgebrochenen Zähne und Zahl der kariösen Zähne, er­
hoben wurden. Zwei wesentliche Daten entziehen sich der direkten-,
Beobachtung: Zeitpunkt des Expositionsbeginns (= 'Zahndurchbruch) .:
und Zeitpunkt des Eintritts der irreversiblen Veränderung" (a Ka~

riesbefall). 'Bei Kenntnis der Verteilu~g der: Durchbruchstermine ·
in der Bev61.kerung kan~ die durchschnittliche ~xpositionsdauer",
das durchschnittliche posteruptive Zahnalter t, berechnet werden.
~ri ~(tl dje Wahrsch~inlichkeitsdicht~für den Kariesbefal~J .
l-F (t) der Anteil gesunder Zä~ne und lJ (t) die "Karie·s~efallsin­

~ensität"j dann ist unter Voraussetzu~g eines einfachen "Sterbe­
prozesses" f (t) =' (1 -. F(tl) lJ (t) •
Wird, im einfachsten Fall, pet) als konstant über~das posteruptive .
Zahnleben a~genommenJ so fUhrt dies zu dem exponen~iel1en Modell
für den zeitlichen Verlauf des Kariesbefalls in..der untersuchten
B~vö~kerung: F(t) = 1 - e-pt mit f(t) =.~ e-lJt = (1 ~ F(t)) p.

Die Wirksamkeit.einer k~TiesprophylaktischenMaßnahme müßte in
einer Erniedr,igung von p zum Aus.druck kommen.
Mit diesem einfachen Modell wUrden nicht nur befried~gende Anpas­
sungen an die beobachteten Daten erzielt, sondern es konnte auch
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gezeigt werden, daß durch Fluoride' die KaTiesanfäll~gkeit statistisch
gesichert gesenkt wird.

G. K. WOLF: '''We'c'hs'eTwi'rk'tinge·n''',' 'ko'nt"ro'llie'rt'e" "the'r'äpeutis'che Stu-
'die'n 'und "Räng'te's'ts.

Die Zielgrößen kontrollierter therapeutischer Studien haben häufig
nicht mit Sicherheit. metrische Skaleneigenschaften. Daher können ~
Definitionen nicht mehr sinnvoll von der Angabe von Differenzen ~

~ebrauch machen und die üblichen" Definitionen der Wechselwirkungen
sind nicht anwendbar. Die medizinisc~e Situation und die Frage­
stellung werden an Beispielen ausführlich erläutert. .Hierfür
wird der Test von Patel und Hoe! vo!geschlagen. Für diesen Test
wird e~stmals ein Algorithmus zu seiner rechnerischen Durchführung
a~gegeben. Zwei verschiedene Varianzschätzer w~rden miteinander
verglichen. Zur Beurteilu~g der Macht des Tests - 'auch im Vergleich
zu konkurrierenden Verfahren - bei unterschiedlichen Verteilungs­
annahmen und Alternativen wurden Monte-Carlo-Experimente durchge­
führt.

R. ZENTGRAF: ' 'Z'ur' 'PlänliIig' 'e'ine's' 'SYne'rg'fs'IJitis'-Ve'rs'tic'hs

Es werden Oberleg~ngen"zur Planung eines Synergismusversuchs in
der chemischen Carcin~&enesevorgestellt. Zielgr6ße ist dabei
die relative Häufigkeit der tumortragenden Tiere. Unter Berück­
sichtigung der Wahlmöglichkeiten für Spontaneität, und Dosierung
~iTd die Konstruktion eines optimalen Versuchsplans beschrieben.
Das Vorgehen orientiert sich dabei an der Definition für Inter­
aktion in Konti~genztafelnnach Bhapker und Koch.

Th. Schäfer (Dortmund)
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