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Die diesjihrige Tagung liber mathematische Methoden in der Medizin
stand unter der Leitung der Herrgn 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, untersuchte etwa, wie realistisch
gewisse Voraussetzungen der Modelle im Einzelfall sind, und wie

man sich durch geeignete Modifikationen bzw: Korrekturen gegebenen-

falls helfen kann. Die anderen Vortrédge behandelten neben. einer
Reihe von theoretischen Fragestellungen auch einige Methoden und
Lbsungswege, die unmittelbar in der Auseinandersetzung mit kon-

kreten Problemen erarbeitet worden waren.

Die HuBerst anregenden gemeinsamen Diskussionen fanden wegen der
groBen Anzahl von Vortrigen z.T. noch in den Abendstunden statt,
und gaben Gelegenheit zu einem intensiven Erfahrungsaustausch,

der dann in einer Fille von Einzel- und Gruppengespridchen hiufig

bis spdt in die Nacht fortgesetzt wurde.
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Vortragsausziige

K. ABT: Skalenunabhingige multivariate nicht-parametrische To-
" leranzbereiche

Es wird gezeigt, daB die aufgrund der Forderung P {U(T) < ¥y} = 1-a
nach den Ergebnissen und Vorschligen von Tukey (1947) und Fraser
(1951), beide AMS, zu konstruierenden nicht-parametfischen y-To~-
leranzbereiche flir den Vektor X = (XI'XZ""X ) von stetigen
Zufallsvariablen skalenabhdngig sind.
Eur den Fall p=2 wird nun bei n vorliegenden Beobachtungen
X; = (xli'xzi)' i=1,...,n, ein Verfahren vorgeschlagen, das
in skalenunabhingigen Toleranzbereichen resultiert. Das Verfahren
besteht in der sequentiellen Konstruktlon von Parallelogrammen L.
3 =1,2,...,k, wobei die Seiten von L. als Parallelen zu der je=
weiligen D;agonalenvvpn Lj-x derart gelegt werden, daB sie durch.
die beziiglich dieser Diagonalen extrem liegenden Punkte X; hin-
durchgehen.
Aufgrund der entsprechenden Ergebnisse von Fraser (1951) wird
1) die Reihenfolge der 4 Seiten jedes der sequentiell zu kon-
struierenden k Parallelogramme random1s1ert um Bevorzugungen
einer bestimmten Begrenzungsrlchtung zu vermeiden, sowie
2) eine von t gebundenen Beobachtungen (''ties') zufdllig zur
Konstruktiqn der jeweiligen Geraden ausgewdhlt.

50

Die fiir den Fall p>2 mdgliche Verallgemeinerung des Verfahrens
und seine Anwendung zur Konstruktion von mehrdimensionalen Norm-
bereichen in der Medizin wird diskutiert. ’

Deutsche
Forschungsgemeinschaft . ©



UFG

Deutsche

Gegeben sei ein geordneter Stichprobenraum (S, {). Die inhalt-
liche Bedeutung von x £ x' sei: "x spricht mehr als x' fiir die
Gegenhypothese H," (mdgliche Prizisierung (*):

. - P(x|H P(x' HA
X< x' =>VHeH F&?IT‘%TE'P—%F-{.HJJT) .

Fir zulﬁss{ge kritische Bereiche K zwei pragmatische Forderungen:
' I. K muB Anfang in (S, <) sein

II. X muf in (S, <, PH ) nivelliert sein, d.h._ x € K,
F(x') < F(x) => x'% K, mit F(x) = P {x';"x' < x | Hyl.

Die schwichere Forderung I ist unter (¥) geréde eine Unverfidlscht-
heit. Die Verschidrfung II wird man als "Omnibustest' gegen reich
zusammengesetzte H, verwenden, wenn.man kein schirfebezogen opti-
males Verfahren gegen das volle H, kennt.

Der durch II eindeutig definierte Test existiert stets und ist
relativ leicht zu berechnen. Auch die zweiseitige Fbrmulierung
wird angegeben. )
Beispiel: nivellierter Test gegen die Klasse Hl aller monotonen
Trends (zweiseitig) in 2x3-Feldertafeln. Schirfevergleich mit

X2 nach Cochran und Armitage mit exakter Verteilung. '

FuBnote: Ist (S, <) totalgeordnet, ergeben sich trivialerweise
die bekannten.optimaleh Tests. ' .

In der klin. Chemie wird eine neue Methode oder Methodenvariante
mit einer bewdhrten Bestimmungsmethode i.d.R. unter "Routinebe-
dingungen" verglichen, d.h. ilber einen l4ngeren Zeitraum wird

der Substratgehalt der Sera gleichzeitig mit beiden Methoden
bestimmt. Der aus den Wertepaaren berechnete Korrelationsko-
effizient als MaB fiir die Methodenlibereinstimmung ist aus sta-
tistischer Sicht eine unbrauchbare MaBzahl, da sich

1. in ihm nur die den Chemikern bekannte Tatsache ausdriickt, daB
mit steigender Substratkonzentration auch die MeRwerte ansteigen
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und
2. der numerische Wert von r bei gleicher Methodenkonstellation
vom Konzentrationsbereich der untersuchten Proben abhingt.
Vorgeschlagen wird daher der Methodenvergleichskennwért k, der
folgendermaRen definiert ist k := sn> / sp2 mit .
sm2 = (512 + 523)/2 als mittlere gemeinsame Methodenvarianz,
die man aus der t#glichen Qualitédtskontrolle errechnen kann und
sp2 ='Z§=‘ (x5, - xiz)2/2n als Varianz innerhalb der Mefwertpaare
der Methoden. - .
Unter der Annahme, daB die Zufallsvariable Xijﬂ:N(uij, oj’)
[i=1,2,...,n Proben; j=1, 2 Methoden] und unter HO: “"Beide Methoden
messen nur mit Zufallsfehlern, keine Methode mift unspezifische

" Anteile mit" 148t sich zeiggn, dafl

Im Rahmen eines Mischungsmodells wird gezeigt, wie sich die
Hypothese der "Homogenitidt" gegen die Alternative "Existenz von
(translatierten) Teilpopulationen“ testen laﬁt. ngei rird
wesentlich eine Ungleichung der Form = oL f(x-uf)j dx >

/ fz(x-ﬁ) dx benutzt. Die nichtparametrische Schitzung des
Integrals' ) gz(x) dx (g = Dichte der Beobachtungen; Kernmethode
mit Schrittweite h) fiihrt auf eine U-Statistik als Testgriéfe, .
deren asymptotische Verteilung (bei N+=, h+0) berechnet werden
kann. AuBerdem wird behandelt: Konsistenz, asymptotische Giite

bei benachbarten Alternativen, zwei Beispiele (p-dimensionale
Normalverteilung, Exponentialverteilung), Hinweis auf die Schitzung
unbekannter Parameter (z.B. Kovarianzmatrizen).

einfaktoriellen Blockplan vorzeitig der Plan abgebrochen wird,
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"entsteht ein in der Literatur als Treppenstufen- oder Dreiecksplan

bezeichneter Versuchsplan. Fiir diese Situation wird in Analogie

zum Friedman-Test ein verteilungsfreier Test angegeben. Die asymp-
totische Verteilung (x;<1) wird hergeleitet. Flir die Frage der
Priifung von Teilhypothesen wird in Erweiterung des Nemenyi-Verfahrens
eine Methode zur Durchfﬁhfung von Mehrfachvergleichen angegeben,

die einen experimentbezogenen Fehler 1. Art kontrolliert. - Der

Test ist nur anwendbar, wenn der Versuchsabbruch nicht mit den
erhobenen Mengrten‘zusamménhﬁngt oder dadurch bedingt ist. -

K. DANIEL: - 'l(o's'te’nm’i‘r[imi‘er‘ung' in einem sequentiellen 'Di'a‘g’n‘o‘s‘e‘mo‘de‘ll
Ein Diagnosemodell sei gegeben durch das Tupel (;;Z,Z) mit ' )
¢ = (c1,...,c1), c; >0, a ='(31[...,a1); 0<a; <1 ; = (p1,””p1)
p; > 0, .Z§>pi ='1. Unter den optimalen Programmen, die die -er- o
warteten Kosten minimieren, wird die Klasse Pv charakterisiert,

die die Kostenvarianz minimieren. P, ist identisch mit der Klasse
von Programmen, die auch die erwartete Anzahl der Behandlungen
minimiert. Wird die Reihenfolge der Prioritliten vertauscht, ergibt.
sich eine Charakterisierung der Programme P_, die die erwarteten
Kosten minimieren. Es werden Bedingungen angegeben, unter denen

die Reihenfolge der Priorititen keinen Einflul auf das Ergebnis hat.- -

Die mathematische Darstellung popiilationskinetischer Prozesse er-
folgt liberwiegend in der Notation von Verzweigungsprozessen. Ein
durch von Foerster 1959 eingefilhrter deterministischer Ansatz zur -
Darstellung der Algersdicﬁte-Funktion y(t,a) einer Population

dy(tia) ,2r{ta) - _(k (t,a) + k(t,a)) + y(t,a)
mit Y(t,0) = r js k(t,a) y(t,a) da und y(0,a) = io(a)
(a = Alter, ko = Todesrate, k = Generationsrate, r = Reproduktion)
gestattet Verallgemeinerungen, durch die altersabhidngige mehrdi-
mensionale kinetische Prozesse im Sinne der Compartmenttheorie
beschrieben und bei in vitro Wachstumsexperimenten in der Medizin
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angewendet werden kénnen.

- Unter der Annahme der zeitlichen Homogenit#t entspricht dieser

Ansatz den Efwartungswerten von mehrdimensionalen Bellman-Harris-
Prozessen.

'Th. GASSER: ' Testen von Symmetrie ohne Normalitit

Wihrend fiir das Testen auf Symmetrie einer Verteilung bei bekann-
tem Symmetriezentrum 6 verschiedene Verfahren existieren, so ist

nicht viel bekannt filir 6 unspezifiziert. Es wird vorgeschlagen,

UFG

‘W. GUNSELMANN: Die Ma'x’i'm'um'-‘L‘i‘ke'1'iho'o'd’-’Sc‘h"a"t‘z'un'_g‘e'n' der Parameter .

die Differenz zwischen symmetrisch gelegenen Intervallen der Ord-
nungsstatistiken zu berechnen und darauf einen Vorzeichen- oder
Wilcoxon-Test anzuwenden. Simulationen fiir N = 20, 40, 100
zeigen fir eine breite Klasse von symmetrischen Verteilungen
approximative Verteilungsunabhingigkeit und gute Macht auch fiir
kurzschwidnzige Alternativen. .

Asymptotische Resultate unterstiitzen die Annahme einer schwachen
Variabilitdt tiber den Hypothesenraum, wobei mit einer Studenti-
sierung asymptotische Veréeilungsfreiheit zu erzielen ist.
Praktische Beispiele illustrieren die diskriminatorische Schirfe
des Verfahrens, wobei es sich lohnt, sich auf die #uBeren 2/3
der Stichprobe zu beschrinken.

" ‘einer Multinomialverteilung unter bestimmten Ne-

Bei der Untersuchung gewisser medizinischer Probleme treten multi-

nomialverteilte Zufallsvariable (X1,Xz,...,X6) auf, deren i. allg.

unbekannte Verteilungsparameter LETL PR P den Nebenbedingungen
My = My = g = Ty = g = W '

geniigen.

Es wird eine Methode zur Bestimmung der Maximum-Likelihood-
Schitzer p;,p,,..+,Pg angegeben. '
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Forschungsgemeinschaft ©




G. HOMMEL: Ein Zweiweg- Entsche1dungsproblem bei multiplen Tests

In manchen statistischen Untersuchungen, bei denen n Tests mit
der.gleichen Irrtumswahrscheinlichkeit a angewendet werden, steht
nicht so sehr die Frage im Vordergrund, fiir welche Einzelaussage
man sich entscheidet, sondern die; ob tiberhaupt "im Material
etwas drinsteckt". Sind Hoi die Nullhypothesen und Hli die Gegen-
hypothesen der einzelnen Fragestellungen (i=1,..,n), so 1ldBt sich
dies als Zweiweg-Entscheidungsproblem mit den Hypothesen

‘ H, = Q Hoi gegen H }=Jx H
formulieren. .
Beriicksichtigt man bei den einzelnen Tests nur das Ergebnis
"signifikant bei -a oder nicht", so wird gezeigt:

P (Entscheidung fir H, | Ho)'i % . a
(k = Anzahl der "signifikanten" Tests), wobei fir % - <
die Tests immer derart abhidngig sein kénnen, daB "=" gilt.
We1terh1n ist eine simultane Methode mdglich, bei der die spez1e11e

Wahl von o nicht mehr eingeht. Diese benutzt als Teststat15t1k

1nf{k—(—)--u.0<a<1}.

P. IHM: "SkalierUngsverféhrenfiﬁ'def Medizin

" Wir nehmen an, déﬁ eire subjéktiv_geschﬁtzte ZufallsgréBe X in n_
‘ Kategorien eingeteilt ist (z.B. Schmerzintensitidt in leichte,
méﬁige, «+. Schmerzen). X habe die Verteilung N(O, ﬁ) Liegen
m unabhingige Stichproben und Klassenhdufigkeiten h vor, werden

die Klassengrenzen Z; und die Parameter i gesucht. Ist F ija die
: -1

empirische Verteilungsfunktion, berechnet man Ei' =¢ (F ),
$(z) ist die Verte11ungsfunkt10n von N(O 1) "i und z5 folgen
zundchst aus dem Ansatz  J; Z -2yt . ) = Maximum. Sie

dienen als Anfangswerte fUr e1n Iterat1onsverfahren zur Maximisie-
rung der Likelihoodfunktion. Werden die Patienten m mal beob-
achtet, sind die Stichproben nicht mehr unabhingig. Man kann

annehmen, daf ‘die Erwartungen der relativen Hiufigkeiten h, " /N

ijkeoo
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Integrale der Yerteilung -Nﬁ(g,g) sind mit " P = (1-p)I + p1 1'.
Die Parameter u,p und z5 werden mittels der Methode der Maximum-
Likelihood ermittelt. Fiir die angenommene spezielle Kovarianz-
matrix sind die Integrale auch fiir hdheres m relativ einfach zu
berechnen. ‘ ' )

H.- IMMICH: Zur Problematik von Change-over-Plinen

An zwei Beispielen wird gezeigt:
1.) Von der Fragestellung her besteht kein Grund, Change-over-
- Pldne anzuwenden.

2.) VWegen der Verallgemeiherungsféhigkeit darf es bei therapeu-
tischen Studien nicht das Ziel eines Change-over-Plans sein,
den Versuchsfehler zu verkleinern.

3.) Fiir die meisten Change-over-Pline existieren keine verniinf-

"'_tjgen linearen Modelle. .
4.) Die Kosten eines Change-over-Plans sind im Verhdiltnis zu
) seiner Effizienz viel zu hoch.

" "faktoriell"?

. Die Auswertung von Beobachtungen, die nach einem faktoriellen Plan

UFG

gewonnen werdéen (oder deren Gewinnung so verstanden werden kann)

mit Hilfe des linearen Modells mit dessen iiblichen Nebenbedingungen
wird kritisch betrachtet. .
So etwa dndern sich i.allg. die Parameter des Faktors B, wenn in

einem zweifaktoriellen kreuzklassifizierten Plan das Stufenmuster

des Faktors A gelndert (erweitert) wird.

Es werden zwei Beispiele diskutiert, in denen die Beriicksichtigung
einer denkbaren kreuzklassifizierten Struktur im Zusammenhang mit

den erhobenen Daten nicht sinnvoll ist und die somit nach einer

Einfachklassifikation auszuwerten sind ('faktische" Auswertung).

An einem dritten Beispiel wird erldutert, daB die Auswertung mittels
linearer Modelle, mbge sie noch so hoch strukturiert sein, keine
biologische Interpretation liefert, sondern allenfalls beobachtete

Deutsche
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Phinomene nachzeichnen kann. .

Fiir ein Verstehen biologischer Erscheinungen wiirden tiefergehende
Analysen der Lebensvorginge erforderlich, wie sie nur durch inten-
sive Forschung zu erreichen sind.

J. KRAUTH: - Bemerkungen ZUuT Intraclass Korrelatlon

In den letzten Jahren sind einige Arbeiten zur Verteilung des
Intraclass-Korrelationskoeffizienten erschienen (Olkin u. Pratt
(1958), Haq und Ming (1974)) sowie zu seiner mehrdimensionalen
Verallgemeinerung (Ahrens (1976)). Nichtparametrische Tests gaben
Lehmann und Stein.(1949), Whitfield (1949) und Glasser (1962) an,
wobei allerdings immer nur der Fall des Klassenumfangs m=2 be-

- trachtet wurde. Um im allgemeinen Fall einen lokal optimalen.

Rangtest herzuleiten, wurde als Alternativverteilung ein als
Lehmann-Alternative zu interpretierender Spezialfall der m-dimen=

sionalen verallgemeinerten Farlie-Gumbel-Morgenstern-Verteilung

(Johnson u. Kotz (1975)) betrachtet, die zu der Teststat1st1k
- k - i i)
~I i=1 (IJ =1 Ti J) n iy IJ=1 ij 2 E1=1 ZJ ORI e
fuhrt. Dabei ist ri(?) die J-grbste Rangzahl in der 1-ten Klasse.
Fir ny =L, = nk =2 ist der erste Term zu der Statistik von
Glasser bzw. von Kruskal-Wallis #quivalent. Fir die Bestimmung

der asymptotischen Verteilung von T sind die bekannten Greniwert-
sitze nicht anwendbar. Ein anderer Ansatz mit exponentieller mehr-

.dimensionaler Alternative filhrt zu einer noch komplizierteren Sta-
" tistik. ‘

Deutsche

0. LUDWIG: ED-S0 Schitzungen mit der up and down-Methode bei
kleinen Stichproben

Bei der Untersuchung der spektralen Empfindlichkeit des hell-
adaptierten Auges wird h#ufig ein gemitteltes Schwellenkriterium
angewandt. Zur Mittelwertschitzung stehen nur wenige "ja-nein"
Aussagen zur Verfiigung. Deshalb wurde die Methode von Dixon
(Journ. Amer, Stat, Assoc. 1965) mit n=6 benutzt, Sie setzt nor-’
malverteilte (log-) Intensitats-Wiikungskurven voraus. Little
(Journ. Amer. Stat. Ass. 1974) nimmt ein &hnliches Verfahren,

das die logistische Kurve voraussetzt. Brouwn (Biometrika 1963)
verwendet den sogenannten "Spearman-Schdtzer', ein verteilungs-
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freies Verfahren. Es wird liber die Versuche berichtet, die
Zrenner mit der Dixonmethode ausgewertet hat, sowie {iber Unter-

suchungen und Computerprogramme meines Mitarbeiters Rockenfeller
zu diesem Problemkreis.

" ‘Auswahl
Bei den verbreiteten Konfidenzverfahren zur (einseitigen) Schidtzung
von p durch n unabhingige Einzelexperimente (Trefferzahl = N) werde
eine Vor-Auswahl dadurch vorgenommen, dal bei Ergebnissen mit
N > m keine Auswertung durchgefithrt wird. Das Verfahren zur Her-
stellung des Konfidenzbereiches muf dann dadurch geidndert. werden,
daB dasjenige p als obere Konfidenzgrenze genommen wird, fir das
die bedingte Wahrscheinlichkeit, daB N < y = beobachteter Wert,

unter der Bedingung N < m, gleich der Irrtumswahrscheinlichkeit
ist.

Nach chirurgischen Eingriffen tritt in ca. 35% der Fille eine

Thrombose auf. Da Thrombosen zu Embolien fithren kdnnen, ist es
wichtig, rechtzeitig geeignete prophylaktische Mafnahmen einzu-
leiten. Da solche MaBnahmen mit Nebenwirkungen verbunden sind,
ist es notwendig, nur solche Patienten vorbeugend zu behandeln,

- bei denen das Thromboserisiko einen bestimmten Wert {iberschreitet.
An einem Material von ca. 2.500 Patienten, die zufidllig einer
Kontrbllr und 8 Prophylaxgruppen zugeteilt wurden, soll heraus-
gefunden werden, welche Merkmale fir eine Prognose geeignet sind,
und in welchem Modell sie mit dem Thromboserisiko verkniipft werden
konnen. Als Modell wird die logistische Funktion vorgeschlagen:

P{Y=1]X=x}=[1+e (Bo*B'X)T1,

Dabei sind die Einflufvariablen Xj (j=1,...,k), die vor der Ope-
ration beobachtet werden kdnnen, zu dem Vektor X zusammengefaBt.
Die Zielvariable ist Y, mit den Ausprigungen Y=1 (postoperative
. Thrombose) und Y=0 (keine Thrombose); B, und B = (61;...,Bk)'
sind die Modellparameter.
Es wird gezgigtl.daﬂ unter der Voraussetzung X~ N(ﬁo, $) fur
_Y=0 und X ~ N(u,, }) fur Y=1

DFG Deutsche .
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o . _ -y
Bo -~ gl =t g (i) T ()
. el
B'x = x" ] (u.,"-u_o)
gilt. Auf der rechten Seite stehen jeweils die aus der linearen
Diskriminanzanalyse bekannten Ausdriicke, wobei p = P {Y=1} die
a-priori-Wahrscheinlichkeit ist.

. Madansky (JASA 1963) gibt einen Test fiir Nx(T+1)xS-dimensionale
Kontingenztafeln mit Blockstruktur an. In den Zellen ist thsﬁ
falls der Block a(a=1,...,N) zur Zeit t(t=0,1,...,T+1) im Zu-
stand s(s=1,...,S) ist; Nyts=0 sonst. Der Test der Hypothese
der Interchangeability, d.h. Invarianz gegeniiber Permutationen

in den Bldcken, fiihrt bei Kenntnis fester Randsummen N o zu einem

1

bedingten Test.
Die von Madansky angegebene Teststatistik wird als Sonderfall einer
quadratischén Form von der Gestalt ZN'-VN(ZN)-g°ZN dargestellt,
wenn man fiir die verallgemeinerte Inverse eine spezielle Matrix
wihlt. 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 als nichtparametrischer Test fir den ver-.
" bundenen k-Stichproben-Fall (vgl. Friedman-Tesf) gedacht. Es
wird gezeigt, daB dieser Test identisch ist mit dem Madansky-Test
auf Interchangeability, falls man S=T+1=k und N&-sé1 wihlt. In
diesem Fall erh#lt man einen unbedingten Test. Im Ubrigen 1lHfRt
sich der Test von'Madansky auch auf den Friedman-Fall mit Bindungen
anwenden. ’

Es wird folgende Hypothese aufgeéte}lt: In einer homogenen Popu-
) lation ist die Wahrscheinlichkeit P, daB ein Neugeborenes einen
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definierten Zeitabschnitt (z.B. 7 Tage, 1 Jahr) iiberlebt nur eine
Funktion des Geburtsgewichts x (entsprechendes gilt auch fir die

Totgeborenen). Fir verschiedene Funktionstypen fiir P(x) wird die
Hypothese an zwei Totalerhebungen (Land Bremen 1972-75, BRD 1974)
statistisch getestet und bereits bei elementaren Typen nicht ab-

gelehnt. )

. Als Konsequenz aus der Hypothese wird vorgeschlagen, statt Sdug-

lings-Sterblichkeits-Analysen Geburtsgewichtsanalyse durchzufiihren,
d.h. die qualitative Reaktion "Tod-Oberleben" durch das Geburts-
gewicht als quantitative Wirkung zu ersetzen. Hierdurch wird das .
Untersuchungsmaterial ca. um den Faktor 50 vergrbflert.

Analog zu den gewbhnlichen linearen Modellen wird zu geeigneten

_Versuchsplinen ein mathematisches Modell definiert, das durch eine
" nichtparametrische Klasse von Verteilungen mit Hypothesen-spezi-

fischen Invarianzstrukturen charakterisiert werden kann. Das je-
weilige Testproblem kann durch'Invarianz-Forderungen (im herk&mm-
lichen Sinne) reduziert werden. Die von einer (diesbeziiglich)
maximalinvarianten Statistik induzierten Verteilungsklassen weisen
vergrbberte Invarianzstrukturen auf, die man durch geeignet de-
finierte (suffiziente) d-Algebren darstellen kann. Mit diesen
lassen sich bedingte, #hnliche Tests zum Niveau o konstruieren. -

R. REPGES: " Verteilungsfreie Verfahren in mehrfaktoriellen Ver- ‘
’ ’s'uchsp'l':i'ne'n I

Es sei e N-dim. ZV mit Verteilung p®, so daB gilt p9°®=p® fuir

Permutationen q € Q, und f eine Abbildung: ngq» IRN. Es wird

untersucht, ob es Permuté;ioneﬁ Pe Sy gibt, SN = symm. Gruppe,

.so daB gilt: VQ§Q pef=£feq. SN(f,Q) sei die Menge solcher.p. Es

wird gezeigt:
1. SN(f;Q) ist eine Gruppe. , _
2. Ist f linear, so ist Sy(f,Q) ="{peQ; pef=fep} c Q.

o®
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3. SN(f,SN) = SN genau ‘dann, wenn gilt

e "1 1 1%vwgel
a) £=1 € £=E=g(rh
b) f =0 d) f = 1-E 1 lewesl

" oder ein Vielfaches davon.
4. Es sei K= ( In-1' ). Dann ergibt sich fir das lineare

“1-pese =

CR-2F-Modell mit r Stufen des 1. und s Stufen des 2. Faktors
und n Wiederholungen pro Zelle die folgende Darstellung der

A . ‘Designmatrix X und der Abbildungen f: .
X=(1,®1g | K. ® 1 | 1. @ K | Kk, ® K)® 1 ,
XX xe : '

= (E,®Eg + (I-E) _ ®E_ + E. ® (I-E)_ + (I-E),. ® (I-B){) ® E;
af +f +f +£ . ‘ o
00 10 01 11

‘In einer Einfithrung in die Varianzanalyse und Regressionsrechnung
werden noch hiufig ganz verschiedene Wege gewdhlt. Es wird ge-
zeigt, daB im Sinne des linearen Modells eine Einfithrung in diese
Probléme einfach und klar darstellbar ist. Insbesondere wird fiir
die Berechngng der Standardabweichung ;’(B) eine Beziehung zum
Schitzwert B selber und'zurATes;grﬁﬁe F(B=0) aufgezeigt:

@ ~mply - -

Chr. L. ROMKE: TUOber die Bestimmung der Anzahl erforderlicher Be-

In der Literatur sind verschiedene Ann#herungsmethoden bekannt
zur Bestimmung der Anzahl erforderlicher.Beobachtungen fir den
Vergleich zweier Stichproben. Die mit Hilfe dieser Methoden er-
haltenen Anzahlen werden verglichen mit vergleichbaren exakt be-
stimmten. Dabei kommt heraus, daB die Unterschiede betridchtlich
sein kénnen. Die exakt bestimmten Zahlen stimmen ziemlich gut
tiberein mit den aufgrund der Normalverteilung (ohne Kontinuitdts-
Korrektur) bestimmten. Beim Vergleich zweier niedriger Prozent-
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sitze 14Bt einen die Formel aqurund der Arcus-Sinus-Transformation
vbllig im Stich, wdhrend die Poisson-Anndherung gute Schitzwerte
1iefgrt.

S. SCHACH: ' Uber eine Methode ZUur parametrlschen Ana;yse von Ver-

An N Individuen (i=1,...,N) werden zu den Zeitpunkten tij (j=1,...')
Messungen Yij gemacht. Dabei wird vorausgesetzt dafl diese Mes-
sungen den Relationen y1J =a; + b t; ij + J genligen, wobei

(a yb: ) Zufallsvektoren sind, welche identisch verteilt und von
Ind1v1duum zu Individuum unabhanglg sind. Die MeRfehler e1 seien
unabhingig, identisch vertellt mit Ee=0 und Vare =g

Mit den Bezeichnungen T, (t ;:;;l )'. (Yll,-..,yln ),

= (T 'T.)'I T 'y 14Bt 51ch zelgen daB B = XN =1 i B
erwartungstreuer und konsistenter Schitzer von
E (bl) ist, falls 2 c; = 1 gilt. Ferner sind

ot = Iy vy Tyt Ty /Ny nge2w)

und X i
l- (If,} <3 (1'C ))-l (Sy, - o ZN 1 €30-cy) (T4'Ty )"],
mit Sb 2§=1 c; (B S ' B B ), erwartungtreue und konsistente
Schitzer von ¢? und 2 = Kov(b ), die Uberdies quadrat1sch in den

Daten und invariant sind.

Th., SCHAFER: ' Hinreichende Bedlngungen fir asymptotisch perfekte
" Klassifikation bei wachsender Zahl von Varlablen

Sind P (4 und P, (4 zwe1 bekannte Verteilungen auf ® (R, 56) mit
Erwartungsvektoren H: und p051t1v definiten Kovarianzmatrizen
Zj (j=1,2), und bezeichnet man den totalen Klassifikationsfehler

mit py, so ldBt sich die folgende Aussage beweisen:
2

d fpik(L}+¥Lpik(?)| "'Zq "ﬁi{l)’ﬁi(z)
1<i<q 1= 2 ) R 0;2(1)+0;5%(2)
2

4 o

o®
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Es wird vorgeschlagen, fiir vorgegebenes d diejenigen d Variablen
in die Diskriminanzanalyse einzubeziehen, die Ty maximieren.
Sind die Pj(d)vmultivariate Normalverteilungen mit unbekannten
Erwartungsvektoren Y3 und einer beiden gemeinsamen (bekannten)
Kovarianzmatrix I und hat man fiir jede der beiden Verteilungen
eine Lernstichprobe vom Umfang ng, so ergibt sich:
] 2 g i BN = i =
11md+“ LY @, 11md*¢ K;"EE s 0 => limg, . Pg 0
. ‘(wobeiA 8% = (ﬁx-'-ﬁ,)' 17! (u,-u,) = Mahalanobis-Distanz).

"fiver'Pfognosen<(reir<113‘

Zur Schiétzung der Parameter Bj (j=0,...,K) der logistischen
Risikofunktion wird die Maximum-Likelihood-Methode herangezogen.’
Es ergibt.sich, daB die Schﬁtzwerte~§- die Bedingung
1., v; = E{I]., Y;} erfullen. Dabei ist Jj_; y; die beobach-
tete Anzahl der Patienten mit postoperativer Thrombose und
E'{2?=1 Y;} die erwartete Anzahl.
Als mégliche Startwerte bei der Maximierung der Likelihoodfunktion
- werden vorgeschlagen: '
* 1. die Koeffizienten der linearen Diskriminanzfunktion )
2. fir bindre Merkmale die log odds ratios, die aus der Hiufig-
keit der entsprechenden Vierfeldertafeln gewonnen werden.
‘An verschiedenen Prophylaxe-Gruppen wird die Auswahl der fir die
. Prognose geeigneten Merkmale Xj' gezeigt. Von den 37 pridoperativ
erfabaren Merkmalen gehen Arteriosklerose, Venenerkrankung, Di-
gitalis-Medikation und Gesamtprotein in das Modell ein.
~ Abschliefiend werden Erweiterungen des Modells und der praktische
Einsatz in der Klinik erwihnt.

H. THONI: ° Analyse longitudinaler Daten mittels MINQUE

Bei longitudinalen Daten wird fiir die Schitzung des fixen Re-
gressionskoeffizienten die Kovarianzmatrix der abhdngigen Vari-
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ablen bendtigt. Es wird'éezeigt, wie die Varianzkomponenten mit
Hilfe des von Rao vorgeschlagenen MINQUE-Verfahrens geschitzt
werden kénnen. Das Verfahren erlaubt, Beobachtungen auszuwerten,
bei welchen an den einzelnen Individuen eine unterschiedliche
Anzahl von Messungen vorgenomheh wurden und die Werte der abhidn-
gigen Variablen filr die einzelnen Individuen nicht ibereinstimmen.
Zudem kann die Annahme gemacht werden, daf die Zufallsabweichungen
der individuellen Regressionsparameter untereinander korreliert

sind. | )

J. TIMM: ' Dimensionsreduktion bei mehrdimensionaler Probitanalyse

Sei " x '='(x1,...,xn)'r Realisierung eines Zufallsvektors X von

"erkldrenden" Variablen, L eine Zufallsvariable mit den Werten

0 und 1, so kann nach dem Modell der multivariaten Probitanalyse

Qie Wahrscheinlichkgit P(L=0 | Xéi) =‘Nﬁd(y) ~gesetzt werden,

wobei y = b x +a sei ‘(b =,(b1,...,bn)).

Es wurden Nachteile der numerischen Schitzverfahren fir b und a

behandelt und auf die Mbglichkeiten der Verbesserung der Situation

durch Dimensionsreduktion hingewiesen.

Mehrere Verfahren zur Dimensionsreduktion - insbesondere mit Me-

thoden der Diskriminanzanalyse - wurden diskutiert und z.T. theo~-

retisch begriindet. '

Das gesamte Verfahren wurde am Beispiel der prioperativen Prognose
- des Operationsrisikos (pulmo-kardiale Insuffizienz) bei Lungen-

resektionen (Bronchialkarzinomfille) erliutert. . ‘

H. UMBACH: ~Ein Dreientscheidungsproblem

Sollen zwei GrbBen x,y gleichzeitig zwei Populationen Pétpl.so
zugeordnet werden, daB zu P, héchstens entweder x oder y gehort,

ist zu entscheiden zwischen Hy : x ¢ Pp,.y € Po; H :xegP,vye Po
H2 . ; € an y'e Pl. . ]
Dieses Problem wird als Optimierungsaufgabe formuliert, bei der

alle unabhi#ngigen Fehlerwahrscheinlichkeiten nach oben begrenzt sind.

Es erfolgt die L8sung eines Spezialfalles, der Voraussetzungen
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DFG Forschungsgemeinschaft © @




enthilt, die der medizinischen Vaterschaftsbegutachtung bei einem
Zwei-Mann-Fall angepaBt sind.

U. VICTOR: 'Altefnativen'zum k13551schen Histogramm

Meist wird zur Deskription der Verteilung einer Zufallsvariablen
anhand einer Stichprobé das Histogramm benutzt; falt man diéé als
. Dichteschdtzung auf, so betrachtet man folgendes Problem:
xl,...,xn sei eine Folge unabhingiger, stetiger, g1e1chverte11ter
Zufallsvarlablen mit der gemeinsamen Dichte f(x); gesucht ist eine
Schitzung fn(x) aufgrund einer Stichprobe (x1,...,x ).
Die Nachteile des klassischen Histogramms und anderer bekannter
Methoden der Dichteschdtzung (Kern- und NN-Schﬁtzer)‘ﬁerden'dér-
gestellt, 1nsbesondere fiir den Fall d15kret1s1ertet Daten, :d%h.
. (xl,...,x ) D, (x1,...,x ), ii e N und f = g(x1,...,x ).
Als Dichteschdtzer und Hlstogrammersatz wird eine Methode vorge-
“schlagen, die die untersuchten Nachteile vermeidet:
Sei a;j ='|x--xj] und ;1(1)""'1n(1) die Qrdnungsstatistiken
VON 854,000,850 Sei'{hn}.e1ne ‘Folge ganzer Zahlen mit hntgiund
<4/n + 0 mit n >+ «; Sei K Kernfunktion. Dann ist

s, LeAr

NN . S B O SR
n n ti=1 lliS 1!15 TN
h_ .

ein konsistenter Schatzer fir die Dichte f(x).-
Als Konkurrenten wurden nur Verfahren zugelassen, deren.Rechen-
‘ aufwand mit dem des Histogramms vergleichbar ist.

J. WAHRENDORF: Uber das Schitzen der urszrungiichenfnangengé-
brochener Molektile :

Das Schitzen der Linge von DNS- oder RNS-Molekiilen ist ein schwie-
riges Unterfangen, da diese bei der Priparation brechen kénnen.

Es werden verschiedene Modellvorstellungeﬁ‘ﬁbér das Brechen er-
Ortert und daraus resultierende Langenverteilungeh berechnet.

Der Vergleich mit tatsichlich beobachteten Verteilungen gibt An-
1aB zu Anregungen, wie diese Resultate beim Schdtzen zu berick-
sichtigen sind.
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E. WALTER: ° 'AriWe'ndUrig'e'ri 'd'e'l‘ M.L.-Methode zur ’Sc'h'é't'z'lirig' von Wahr-
“'scheinlichkeiten

1. UOberlebenswahrscheinlichkeiten.

Bei der Berechnung der Uberlebenswahrscheinlichkeiten p im soge-
nannten Beckermodell werden die im letzten Abschnitt eintretenden
Personen nicht voll beobachtet. Chiang schlug 1968 eine approxi-
mative M.L.-Schitzung filr p vor, die diesen Teil berilicksichtigt.

Flir die genaue M.L.-Schdtzung wird ein Iterationsverfahren, die
asymptotische Varianz sowie unter vereinfachten Annahmen die Ver- ‘
besserung der Effizienz angegeben.

2. Mehrlingsgeburten.

Fir Zwillinge betrigt die asymptotische Kovarianzmatrix ] der
M.L.-Schdtzer fir die Knabenwahrscheinlichkeit p und die Wahr-
scheinlichkeit z flir Zweieiigkeit bei n Zwillingspaaren (q = 1 - p)

.... Ei;?] 'l"?’i"‘z

Pqn

Entsprechende M.L.-Schitzungen fiir Drillingsgeburten fihren auch
bei groBen n zu unbrauchbaren Schidtzwerten, weil |[I] + » mit

,;=(

P"}'- ’ o -

" H. WITTING: ' Sequentielle Rangstatistiken

Unter Verwendung sequentieller Rangzahlen (auch sequentieller
scores) werden sequentielle Rangstatistiken angegeben, die mit
den nichtsequentiellen (lingaren signierten bzw. Korrelations-)
Rangstatistiken zur selben scores-erzeugenden Funktion asympto-
tisch dquivalent sind. Diese ermbglichen eine Modifikation des
im vergangenen Jahr diskutierten sequentiellen Rangtests, der
auch in seiner praktischen Durchfiihrung echt sequentiell ist,
zugleich aber die:gleichen asymptotischen Optimalitédtseigen-
schaften hat. '
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F.X. WOHLZOGEN: 'MddéIIé"fﬁf'dfe”pfvphyldktiSCHe‘Mediziﬁ‘aufgfund

ein Beispiel

An einem Beispiel soll gezeigt werden, wie ein Modell fiir den
zeitlichen Verlauf eines irreversiblen pathologischen Prozesses
entwickelt werden kann, wenn die dichotom klassifizierten Daten
nicht aus Lingsschnittuntersuchungen, sondern- aus Querschnitter-
hebungen stammen, die Probanden zu Altersklassen zusammengefaBt
sind und die Expositionsdauer gegeniiber der zur irreversiblen
Verinderung fiihrenden Noxe beriicksichtigt wird. Das Modell soll
dazu dienen, die Effizienz prophylaktischer Mafnahmen zu beur-
teilen.

Als Beispiel dient der Kariesbefall der Zihne des bleibenden
Gebisses: der Prozess ist irreversibel, die Daten tragen Alles-
oder-Nichts-Charakter (gesunde Z#hne - karidse Zdhne) und die Ex-
positionsdauer ist gegeben durch das posteruptive Zahnalter.
Ferner stammen die Daten aus Querschnittuntersuchungen mit nach
Altersklassen zusammengefaBten Probanden, an denen die Befunde:~
Zahl der durchgebrochenen Zihne und Zahl der karifsen Zdhne, er-
hoben wurden. Zwei wesentliche Daten entziehen sich der direkten-
Beobachtung: Zeitpunkt des Expositionsbeginns (= Zahndurchbruch)
und Zeitpunkt des Eintritts der irreversiblen Verdnderung (= Ka-
riesbefall). Bei Keantnis der Verteilung der Durchbruchstermine :
in der Bevdlkerung kann die durchschnittliche Expositionsdauer,’
das durchschnittliche bosteruptive Zahnalter t, berechnet werden.
fei f(t) die Wahrsche:n11chke1tsd1chte fir den Kariesbefall, '
1-F(t) der Anteil gesunder Zihne und u(t) die "Kariesbefallsin-
tensitit"; dann ist unter Voraussetzung eines einfachen "Sterbe-
prozesses" f£(t) = (1 - F(t)) u(t). B
Wird, im einfachsten Fall, u(t) als konstant ilber-das posteruptlve‘
Zahnleben angenommen, so filhrt dies zu dem exponentiellen Modell
fir den zeitlichen Verlauf des Kariesbefalls in der untersuchten
Bévélkerung: F(t) = 1 - e "% nmit £(t) = u et = (1 - F(1)) u.
Die Wirksamkeit einer kaiiesprophylaktischen Mafnahme miiBte in
einer Erniedrigung von u zum Ausdruck kommen.

Mit diesem einfachern Modell wurden nicht nur befr1ed1gende Anpas-
sungen an die beobachteten Daten erzielt, sondern es konnte auch
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gezeigt werden, dal durch Fluoride die Kariesanfdlligkeit statistisch
gesichert gesenkt wird.

G.K. WOLF: "Wechselwirkungen", kontrollierte therapeutische Stu-

Die ZielgrtfBen kontrollierter therapeutischer Studien haben hidufig
nicht mit Sicherheit metrische Skaleneigenschaften. Daher kdnnen
Definitionen nicht mehr sinnvoll von der Angabe von Differenzen .
Gebrauch machen und die Ublichen Definitionen der Wechselwirkungen
sind nicht anwendbar. Die medizinische Situation und die Frage-
stellung werden an Beispielen ausfilhrlich erldutert. . Hierfiir

wird der Test von Patel und Hoel vorgeschlagen. Fiir diesen Test
wird erstmals ein Algorithmus zu seiner rechnerischen Durchfﬁhrung
angegeben. ZIZwei verschiedene Varianzschitzer werden miteinander
verglichen. Zur Beurteilung der Macht des Tests - auch im Vergleich
zu konkurrierenden Verfahren - bei unterschiedlichen Verteilungs-

annahmen und Alternativen wurden Monte-Carlo-Experimente durchge-
fiihrt. ' ’

R. ZENTGRAF: ' Zur Planung eines Synergismus-Versuchs

Es werden Oberlegungen zur Planung eines Synergismusversuchs in

der chemischen Carcinogenese vorgestellt. Zielgrdfle ist dabei

die relative Hidufigkeit der tumortragenden Tiere. Unter Beriick- ,
sichtigung der Wahlmbglichkeiten fiir Spontaneitit und Dosierung .’
wird die Konstruktion eines optimalen Versuchsplans beschrieben.

Das Vorgehen orientiert sich dabei an der Definition fUr Inter-
aktion in Kontingenztafeln nach Bhapker und Koch.

Th. Schifer (Dortmund)
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