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® Hlavni charakteristikou odlisujici data o preziti (survival data) od ostatnich
typUu dat, napfr. od klasického vnimani mortality jako podilu zemfelych
pacientl v klinickych aplikacich, je jejich ¢asova slozka.

® Data o preziti totiz odrazi nejen informaci o pocCtu, respektive podilu
sledovanych udalosti, ale zaroven nas takeé informuiji, kdy k dané udalosti
doslo.

® Analyza preziti zahrnuje matematicko-statistické metody pro hodnoceni ¢asu
do vyskytu sledované udalosti.

® KlicCovym prvkem analyzy preziti je definice sledované udalosti (event of
interest). Ta musi byt stanovena jednoznacné a méla by byt také snadno
pozorovatelna Ci zjistitelna.
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® Popisné metody (descriptive methods). Cilem pouziti téchto metod je
popsat ¢asovy prubéh vyskytu sledované udalosti u daného souboru subjektu
Ci objektu a identifikovat pravdépodobnosti preziti bez vyskytu dané udalosti
v jednotlivych Casovych bodech.

® Srovnavaci metody (comparative methods). Srovnavaci metody jsou
pouzivany tehdy, chceme-li zjistit, zda se dany soubor subjektu ¢i objektu lisi
ve vyskytu sledované udalosti od predpokladané hodnoty, pripadné zda se
jednotlivé skupiny subjektu lisi mezi sebou.

® Modely preziti (survival models). Pouziti stochastického modelovani
v analyze preziti nam pomaha feSsit otazku, zda a jakym zpusobem zavisi
délka preziti subjektu nebo skupiny subjektu na jedné nebo vice sledovanych
proménnych, pripadne jestli se tato zavislost néjak vyviji v Case. Jinymi slovy,
jde nam o identifikaci proménnych, které v pfipadé sledované udalosti
ovliviuji pravdepodobnost, ze tato nastane drive Ci pozdéeji.
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® Definovana udalost se nemusi v prubéhu sledovani vyskytnout u vSech
subjektll (pozorovani neni kompletni). Cas preziti subjektd, u nichZ v priib&hu
sledovani nenastala definovana udalost, oznaCujeme jako cenzorovany
(censored).

® Subjekty bez sledovane udalosti nelze v zadném pripade z hodnoceni
vyloucit, nebot nepritomnost udalosti Ize velmi Casto povazovat za pozitivni
ukazatel.

® PriCiny cenzorovani: ukonéeni sledovani (napf. uzavreni databaze), ztrata
kontaktu s pacientem, vyskyt udalosti, ktera vyskyt nami definované
udalosti jednoznacéné vyluCuje: kompetitivni udalost (competing event).

® cenzorovani zprava (right censoring),
® cenzorovani zleva (left censoring),
® intervalové cenzorovani (interval censoring).
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Délka sledovani a vyskyt udalosti
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® Procento cenzorovanych subjektu ve studii byva méfitkem kvality sledovani
daného souboru, protoze vyrazné ovlivauje kvalitu odhadu preziti.

Bez cenzorovani 50 % cenzorovanych
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® Cenzorovani vnimame jako ztratu informace.

® Vysoké procento cenzorovanych ¢asu preziti muze vypovidat o
nedostatecné délce sledovani, kdy jsme nebyli schopni pozorovat
dostateCné mnozstvi udalosti, které hodnotime.

® Cenzorovani tak ma vliv na pozadovanou velikost souboru hodnocenych
subjektu.

® Cenzorované Casy preziti nejsou rovnocenné s kompletnimi Casy preziti a
v pritomnosti cenzorovani je nutné navysit velikost souboru tak, abychom
zajistili dostatecny pocet kompletnich ¢asu preZiti.

® Predpoklad nezavislosti cenzorovani a vyskytu sledované udalosti, tedy tzv.
neinformativniho cenzorovani (non-informative censoring).
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* Cas preziti (survival time) neboli dobu do vyskytu sledované udalosti
reprezentujeme nezapornou nahodnou veliCinou T, ktera predstavuje bud
skuteCny Cas preziti daneého subjektu, nebo cenzorovany Cas preziti.

®* Funkce preziti (survival function), oznaCme ji S(f), vyjadfuje
pravdépodobnost, ze se nahodna veliina T realizuje na realné ose az za
danou hodnotou t, coz znamena, ze Cas preziti daného subjektu bude vetsi,
nez je zvoleny cas t.

® Funkci preziti 1ze tedy zapsat jako:

S¢)) =P(T>t)=1—-P(T<=1t)
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® Rizikova funkce (hazard function) vyjadruje intenzitu vyskytu sledované
udalosti v Case t za podminky, ze subjekt prezil do Casu t:

1
— |3 S =
h(t) &%I}}]ﬂ ¥ P(t<T < t+ At|T = t).

®* Kumulativni rizikovou funkci (cumulative hazard function, integrated
hazard) ziskame integraci rizikové funkce podle Casu:

t

H(t) th[:t:)dx.

0

®* Kumulativni rizikova funkce odpovida celkovému riziku vyskytu sledované
udalosti od zaCatku sledovani az do Casu t. Vzhledem k tomu, ze se jedna o
riziko a nikoliv o pravdépodobnost, neni funkce H(t) na rozdil od funkce
preziti S(t) shora omezena Cislem 1.
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RUzny prubéh rizikové funkce
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® Median preziti (median survival time) je definovan jako Cas, ve kterém ma
funkce preziti hodnotu 0,5, tedy jako Cas pro ktery plati S(f,5) = 0,5.
V klinickych studiich zaméfenych na hodnoceni preziti pacientu se vypocet
medianu preziti stal standardem, ktery je reportovan jako hlavni vysledek.

Percent Survival

® Obdobné jako median preziti jsme schovpni definovat i dalSi kvantily rozdéleni
pravdépodobnosti nahodné veliCiny T. Cas, ktery bude 100-p-procentnim
kvantilem nahodne veliCiny T, oznacme ho £, je definovan jako Cas, pro ktery

plati, ze S(t,) =1 - p.
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®* Primérna doba preziti (mean survival time) predstavuje stfedni hodnotu
nahodné veliCiny T.

® Prdmérna doba pfeziti je jednoduse definovana jako integral z funkce preziti
S(t) na intervalu od nuly do nekonecna, tedy jako plocha pod krivkou

preziti.
E(T) = | tf(t)dt = | S(t)dt
Joros-]

® Aby byla stfredni hodnota nahodné veliCiny T definovana, predpokladame, ze
pravdépodobnost preziti bez vyskytu sledované udalosti jde s rostoucim
casem K nule. Tento predpoklad je logicky u studii, kde je sledovanou
udalosti napriklad umrti nebo jina udalost jednoznacné spjata se
sledovanymi subjekty.
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Pozor na odhad medianu preziti
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® Odhad medianu preziti muze byt velmi ovlivnén cenzorovanim Casu preziti!

®* Pfresnost odhadu medianu preziti souvisi s délkou sledovani pacientt,
ale median preziti a median délky sledovani nemusi byt nutné stejné!
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Median délky sledovani \

= 3,5 mésice Median OS

= 3,5 mésice
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Median délky sledovani \

= 3,5 mesice Median OS
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« Je tedy mozné, ze median délky sledovani byl 32,7 mésice a zaroven

3lete OS = 0,547

Overall Survival

Median sledovani vs. median OS

100 +
Median
N Events (Months)
801 51 40.5
()]
=
< 60+
®
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207 ® Censored patients
® Patients who are still on sjudy, in remission per independent review,
and have not received a$w anti-cancer therapy
D T T T T T T T T T T T T T T T T 1
0 3 6 9 12 15 18 21 24 27 30 33 36 39 42 45 48 91
N at Risk (Events) Time (Months)
102 (0) 96 (3) 86 (11) 76 (20) 62 (34) 55(39) 46 (44) 30 (50) 1(51)
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Vysledky

Overall Survival (%)

40
2012 304 ,
20 4 n Events (nnqsgtlﬁgl
104 — MTpatients 102 28 22.4
1 1 1 1 1 1 1 1
0 3 6 9 12 15 18 21 24

. Time (months)
No. at risk (events)
102(0) 101(1) 96(3) 91(6) 86(11)  78(18) 59(19) 14(26) 0(28)

Overall Survival
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=
< 60+
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2013 @ 407
=
207 ® Censored patients
® Patients who are still on study, in remission per independent review,
and have not received a new anti-cancer therapy
D T T T T T T T T T T T T T T T T 1
0 3 6 9 12 15 18 21 24 27 30 33 36 39 42 45 48 91
N at Risk (Events) Time (Months)

102 (0) 96 (3) 86 (11) 76 (20) 62 (34) 55 (39) 46 (44) 30 (50) 1(51)
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| kdyZz median OS a median délky sledovani nemusi byt nutné stejné,
median OS je délkou sledovani jednotlivych subjektl jednoznacné
ovlivnén.

« Kvalita odhadu OS dale Uzce souvisi s poctem pacientl ve
sledovani (tzv. v riziku sledované udalosti) v Case!
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Zmeéna medianu OS
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® Patients who are still on study, in remission per independent review,
and have not received a new anti-cancer therapy
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Preziti bez znamek progrese od data zahajeni |éCby Iressou
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Preziti bez znamek progrese od data zahajeni |éCby Iressou
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¢ Statistické metody Ize obecné rozdelit na zakladé jejich predpokladu o
charakteru pozorovanych dat na parametrické a neparametricke.

®* Parametrické metody (parametric survival analysis) vyzaduji specifikaci
konkrétniho rozdeleni nahodné veliCiny T.

®* Neparametrické metody (nonparametric survival analysis) zadné zvlastni
predpoklady ohledne rozdeleni pravdepodobnosti nahodné veliCiny T
nevyzaduiji.

® Korektni specifikace rozdéleni pravdépodobnosti je dulezita.

® V analyze preziti definujeme jesté dalSi skupinu metod oznacCovanou jako
semiparametrické (semiparametric survival analysis). Jedna se o
modelovaci pristupy, které nejsou plné parametrické, protoze nevyzaduiji
predpoklad o znalosti rozdéleni veliCiny T, nicmené jakozto modely
s parametry, respektive regresnimi koeficienty pracuji (Coxuv model).
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¢ Je nejznamgjSim a nejpouzivanéjsim neparametrickym odhadem funkce preziti,
ktery se takeé stal standardem pro hodnoceni preziti v klinickych studiich.

®* Myslenka vypoctu: aby byl subjekt v Case t bez sledované udalosti (aby se
napr. pacient s nadorovym onemocnénim dozil Casu t), nesmi se u néj udalost
vyskytnout v zadném Case f takovém, pro néjz plati, ze f < t.

t i i i ; 5
A . : : : : :
P A | | | | | | | i i
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Ps 4 o

| - Pg A ; 5

! P1o | A | i

P11 1 A

- P12

>

t'] t2 t3 t4 t5 t6 t7 t8 t9 t1 0 t1 1 t1 2
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® Pfi odhadu pravdépodobnosti preziti jednotlivych Casu ¢, je tfeba adekvatné
zohlednit cenzorovani. Cenzorované €asy preziti totiz nelze hodnotit stejné
jako kompletni pozorovani, nebot nepfispivaji k poCtu udalosti (d), ale
zaroven je nelze z hodnoceni vyradit.

® Kaplanuv-Meiertv odhad pracuje s cenzorovanim tak, Zze tato pozorovani

vypadavaji ze skupiny subjektu v riziku ihned po zaznamenaném Case
cenzorovani.

® Vzorec pro Kaplantv-Meieriv odhad funkce preziti:

so =] [a

Pocet sledovanych
»~ udalosti v Gase t

d:)

Intervalové specificky odhad
preziti od Casu t_, do Casu {;
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Pocet subjektu v riziku
sledované udalosti v Case f;
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* Vysledkem Kaplanova-Meierova odhadu je schodovita funkce s
poklesem v ¢asech sledované udalosti. Cenzorovani odhad preziti
neméni (méni ho pouze zprostfedkované).
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BRI S momasss . KaplanGv-MeierGyv odhad - priklad

® Data o preziti 15 pacientl s nemalobunécnym karcinomem plic |é€enych
v 1. linii chemoterapii.

® Data bez cenzorovani hodnot (kompletni zaznamy):

Pacient 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15

Cas pieriti
WPIEZM H9 29 48 59 63 69 7.8 83 87 98 109 11,1 124 126 17.1
(mgsice)

® Data s cenzorovanim hodnot (nekompletni zaznamy):

Pacient 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15

Cas preziti
L 29 2,1+ 48 49+ 63 69 70+ 83 87 98 109 10,5+ 11,2+ 12,6 17,1
(mésice)
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Kaplanuv-Meierlv odhad - priklad
___h\_

Bez pritomnosti cenzorovanych pozorovani

S pritomnosti cenzorovanych pozorovani

t, R, d, 1 —% S(t) t. R, d, 1 —% S(t)
z z

2.9 15 2 0,867 0,867 2.9 14 1 0,929 0,929
4.8 13 1 0,923 0,800 4.8 13 1 0,923 0,857
5,9 12 1 0,917 0,733 5,9 11 0 1,000 0,857
6,3 11 1 0,909 0,667 6,3 11 1 0,909 0,779
6,9 10 1 0,900 0,600 6,9 10 1 0,900 0,701
7,8 9 1 0,889 0,533 7,8 8 0 1,000 0,701
8,3 8 1 0,875 0,467 8,3 8 1 0,875 0,613
8,7 7 1 0,857 0,400 8,7 7 1 0,857 0,526
9,8 6 1 0,833 0,333 9,8 6 1 0,833 0,438
10,9 5 1 0,800 0,267 10,9 4 1 0,750 0,329
11,1 4 1 0,750 0,200 11,1 3 0 1,000 0,329
12,4 3 1 0,667 0,133 12,4 2 0 1,000 0,329
12,6 2 1 0,500 0,067 12,6 2 1 0,500 0,165
171 1 1 0,000 0,000 17,1 1 1 0,000 0,000
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Bez pritomnosti cenzorovanych pozorovani S pritomnosti cenzorovanych pozorovani
d; ~ d; ~
t; R; d; 1—— S(t) t; R; d; 1—— S(t)
i i
2,9 15 2 0,867 0,867 2,9 14 1 0,929 0,929
4,8 13 1 0,923 0,800 4,8 13 1 0,923 0,857
5,9 12 1 0,917 0,733 5,9 11 0 1,000 0,857
63 11 1 0.909 0667 63 11 1 0.909 0779

Bez cenzorovani je K-M odhad dan vztahem S(t) =1 - (> d./ R,).

V pfitomnosti cenzorovani je K-M odhad zkresleny.

8,7 7 1 0,857 0,400 8,7 7 1 0,857 0,526
9,8 6 1 0,833 0,333 9,8 6 1 0,833 0,438
10,9 5 1 0,800 0,267 10,9 4 1 0,750 0,329
11,1 4 1 0,750 0,200 11,1 3 0 1,000 0,329
12,4 3 1 0,667 0,133 12,4 2 0 1,000 0,329
12,6 2 1 0,500 0,067 12,6 2 | 0,500 0,165
17,1 1 1 0,000 0,000 17,1 1 1 0,000 0,000
=GR ®
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Interval spolehlivosti pro K-M odhad
-\ ____\___________________________________________|
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¢ Samotny bodovy odhad pravdepodobnosti preziti je nedostatecCny.
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® Pro konstrukci 100(1 — a)% intervalu spolehlivosti pro odhad S(t)
potrebujeme ziskat jeho rozptyl

® Standardem pro odhad variability Kaplanova-Meierova odhadu funkce preziti
je tzv. Greenwooduv vzorec:

Var(S(t)) = (S(t))z R.(Ra.’i—d.)

® Alternativni odhad dle autoru Peto a kol. (1977) — pro ¢asy, kdy se odhad S(t)
blizi hodnotam 1 nebo O, pfi nichz by odhad pomoci Greenwoodova vzorce
mohl skuteCnou variabilitu podhodnocovat:

var(8(0)= (S 5@

t
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® NejpouzivanégjSim postupem pro konstrukci 100(1 = a)% intervalu
spolehlivosti pro odhad S(t) je vyuziti aproximace normalnim
rozdélenim (podminky dobré aproximace souvisi pfedevsim s dostateCnym
mnozstvim subjektd zahrnutych do analyzy)

® 100(1 — a)% interval spolehlivosti:

(S(t) - Zl_a/z\/Vaf(S(t)); SO +z_4), \/VM(S(t)))

* Komplementarni logaritmicka transformace odhadu funkce preziti

In(-In(S(%))) umoznuje transformovat odhad S(t) na hodnoty z intervalu (-, )
a vyhnout se tak problémum vySe uvedeného symetrického intervalu
spolehlivosti v okoli hodnot odhadu funkce preziti 1 a O:

[(Iﬂlﬁfﬂ)ex <1n Eﬂfﬂ)\/z%ﬁ> (m@) (1n ) \/Z%ﬂ
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®* Metoda pro hodnoceni populacnich dat. Hlavni mysSlenka odhadu zustava
stejna. Na rozdil od Kaplanova-Meierova odhadu, kde byly Casové intervaly
uréeny pozorovanymi hodnotami ¢asu preziti, zde pracujeme s predem
definovanou sadou J ¢asovych intervalu.

® Pracujeme s delSimi ¢asovymi intervaly, pro odhad S(f) nam staci pouze
agregovana data, tedy souhrnné udaje pro jednotlivé Casové intervaly:

) J J d.
S(J)=|j__!pj=|_| 1—R'_JCZI]
- J

J=]

® kde d; je pocet sledovanych udalosti v j-tém intervalu, kde j = 1, ..., J, dale R,
je pocCet subjektu v riziku vyskytu sledované udalosti na zacatku intervalu j a
C; je pocCet subjektu s Casem preziti cenzorovanym v prubéhu j-tého intervalu.
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® Nelsontiv-Aalentiv odhad je zakladni neparametrickou metodou odhadu
kumulativni rizikové funkce, ktera stejné jako Kaplanuv-Meieruv odhad
pracuje pouze se souborem n pozorovanych hodnot ¢asu pfeziti takovych, ze

t<t,<..<t<t .
A=) "
1<t Ri

® kde d; znaci pocet sledovanych udalosti zaznamenanych v Case t;a R, je
pocCet subjektu v riziku vyskytu sledované udalosti v Case t.

® Odhad rozptylu Nelsonova-Aalenova odhadu kumulativni rizikoveé funkce:
- (38}
var (EIZ(EB) = Z %
[

® 100(1 — a)% interval spolehlivosti:

[Erm T CORCE fm_myzjvar(@(@)].
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® Pro pripomenuti — vztah mezi funkci preziti a kumulativni rizikovou funkci:
(H = — In BB
M@ = exp(—ER(H)

® Breslowllv odhad funkce pfeziti vyuziva pfedchoziho vztahu a
neparametrického Nelsonova-Aalenova odhadu kumulativni rizikové funkce

4 = exp (~0B) = exp| - ) o
P

® Pro konstrukci intervalu spolehlivosti je opét treba odhad rozptylu odhadu
funkce preziti:

var (Dﬂ[@ Z IZ%
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® Priklad: data o preziti 15 pacientld s nemalobunéénym karcinomem plic Ié¢enych
v 1. linii chemoterapii — data s cenzorovanim hodnot
Pacient 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15
Caspreziti 5 514 48 49+ 63 69 7.0+ 83 87 98 109 105+ 112+ 126 171
(mésice)
1.0
0.8 ® Odhad pomoci metody umrtnostnich
- tabulek respektuje Casoveé intervaly
o . (v tomto pfipadé 3 mésice)
§ 0.6
e
Q
2 .. -y : i
N 04 ® Pri dostatecné velikosti souboru
S L— jsou odhady téméf shodné
0.2
— Kaplanlv-Meiertv odhad
— Breslowlv odhad
—— Metoda umrtnostnich tabulek
0.0 T T T T I 1
0 3 6 9 12 15 18
Doba preziti (mésice)
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® Parametrické odhady predpokladaji konkrétni funkéni vyjadreni rozdéleni
pravdépodobnosti nahodné veliCiny T

® Korektni specifikace rozdéleni pravdépodobnosti je dulezita (predpoklad
konkrétniho rozdeleni pravdépodobnosti nahodné veliCiny T je zvlasté
v analyze preziti silny a miaze byt zradny)

® Hlavni vvhody parametrickych odhadui:

1. Jednodussi odhad kvantilii S(f) (medianu preziti a stfedni doby doziti),
2. Moznost vyjadreni S(t), h(t) a H(t) pomoci spojité funkce,
3. Presnéjsi odhad funkce preziti nez s pomoci Kaplanova-Meierova odhadu,

4. Nizsi variabilita (resp. standardni chyba) odhadu hlavnich charakteristik
nahodné veliCiny T.
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® V klasickeé statistice hraje hlavni roli normalni rozdéleni pravdépodobnosti,
pripadné diskrétni rozdeleni pravdepodobnosti (binomické a Poissonovo)

*_Diskretni-rozdéleni — v analyze preziti predpokladame spojitou nahodnou

velicinu T

*_Nermalnirozdeleni- — Casy preziti maji vétSinou kladné seSikmené rozdéleni
(to znamena, ze vétSina osob ma kratsi Ci stfedni doby pfeziti a osob
s delSimi az extrémnimi Casy preziti je relativné malo)
®* Nejcastéji pouzivana rozdéleni pravdépodobnosti v analyze preziti:
® Exponencialni rozdeleni
® Weibullovo rozdéleni

® Logaritmicko-normalni rozdéleni
® Logaritmicko-logistickeé rozdeleni

- INSTITUTE OF BIOSTATISTICS AND ANALYSES Rozdéleni pravdépodobnosti v analyze pFeiiti

SR\ e N |




.._ MASARYK UNIVERSITY sy s ~ ’
5 IBA"“ INSTITUTE OF BIOSTATISTICS AND ANALYSES EXponenC]aln] r OZde len'l
503%5& L ——— .

® Spojité rozdéleni pravdépodobnosti, které popisuje délky ¢asovych intervali mezi
vyskyty jednotlivych udalosti tzv. Poissonova procesu

® Popisuje délku ¢asovych intervall mezi jednotlivymi udalostmi, kdyz se tyto udalosti
vyskytuji vzajemné nezavisle a s konstantni intenzitou

¢ Jeden parametr: A popisuje intenzitu neboli miru rizika v Case

Hustota: = 0,1 @= 0,5
_ FiiiZi] 1.0 1.0
BEIE - m— — Funkce preziti S(t) — Funkce preziti S(t)
08 - — Rizikova funkce h(t) 08 - — Rizikova funkce h(t)
Rizikova funkce:
£0.6 £0.6
ey ey
h([@ = @ S0 S0
Funkce preziti: 024 02+
_ Filid 0.0 - 0.0 -
Dﬂ@ = 0o 5 10 15 20 25 30 o 5 10 15 20 25 30
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Weibullovo rozdéeleni

¢ Zobecnéni exponencialniho rozdéleni, které navrhl Weibull (1951) pro popis zivotnosti

materiall

® Nepredpoklada konstantni riziko vyskytu sledované udalosti v Case, ale uvazuje
monotonni rizikovou funkci (tedy s Casem monoténné rostouci nebo klesajici funkci)

® Dva parametry: y urCuje tvar hustoty pravdépodobnosti a A Skalu hodnot

@=0,1; @= 1,5

Hustota:

W@ = mHE= T,

Rizikova funkce:

h(B =
Funkce preziti:

(R = m
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S(t), ht)
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0.2

0.0 -

@= 0,1; &= 0,5

— Funkce preziti S(t)
— Rizikova funkce h(t)

r

0

y<1

T T T T T 1

5 10 15 20 25 30
t
.. h(t) je monoténné klesajici

Yy =1 ... h(t) je konstantni =

S(t), ht)

1.0
— Funkce preziti S(t)
08 - — Rizikova funkce h(t)
0.6
0.4
0.2
0.0 -
0 5 10 15 20 25 30
t
y > 1 ... h(t) je monotdénné rostouci

exponencialni rozdéleni
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Logaritmicko-normalni rozdéleni:

® VeliCina T ma logaritmicko-normalni rozdéleni, pokud veli€ina Y = In(T) ma normalni rozdéleni

® Vhodné v pfipadech, kdy mizeme v obdobi bezprostfedné po zahajeni sledovani o¢ekavat narlst
rizika umrti (napf. po chirurgickém zakroku), které vSak po dosazeni maximalni hodnoty opét klesa
(pacienti, ktefi se zotavi ze srde¢niho selhani).

® Dva parametry: y a > které maji vyznam stfedni hodnoty a rozptylu normalniho rozdéleni
korespondujici nahodné veli€iny Y = In(T)

Hustota: Rizikova funkce: Funkce preziti:

A = mm(ln - )2 / 2 P h(@ = Em /D MH=1— (ln [?jg B%

Pozn.: @ () je distribuéni funkce standardizovaného normaliniho rozdéleni s parametry y=0a 02 = 1

Logaritmicko-logistické rozdéleni:

® Lze jej chapat jako transformaci Weibullova rozdéleni

® Rizikova funkce je rozSifena o Clen (jmenovatel), coz umoznuje rizikové funkci vétsi flexibilitu,
ktera na rozdil od Weibullova rozdéleni nemusi byt monoténni

m-1
Rizikova funkce: (@ = lim%m
_|_
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® Parametrické odhady S(t) jsou v analyze pfeziti zalozeny na metodeée
maximalni vérohodnosti (maximum likelihood estimation)

® Zavadi tzv. vérohodnostni funkci, ktera je pouzita pro odhad neznamych
parametrl vybraného rozdéleni pravdépodobnosti

£
WA, .., B) = WE, .. B = | | @@
=1

® Principem je nalezeni odhadu parametru 6, ktery maximalizuje
pravdépodobnost, ze pozorované hodnoty pochazeji z predpokladaneho
rozdéleni

® Hlavni myslenka: sdruZena hustota jako funkce vektoru parametru 0 (pfi
pevné danych hodnotach ¢, t,,..., t,) — ze vSech moznych hodnot 8 vybira
metoda maximalni vérohodnosti takové, aby vérohodnostni funkce nabyvala
svého maxima

L
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® Vérohodnostni funkce preziti (v pfitomnosti cenzorovani):

£
(e, ), (@), .., (% M) = | | hom™em
=1

® Logaritmicka vérohodnostni funkce preziti:

@]
(@, @), (B @), .., (@& ®) = In| [h@am
=1

[
= Z(ln h(E) ™=+ In EER)
=1

@]
= (Bain h() — ()
=1

* Uplné pozorovani: prispévek itého pacienta k v&rohodnostni funkci Ize vyjadfit jako
f(t) = h(t,)S(t) — pravdéepodobnost, ze se subjekt dozil Casu ¢, bez udalosti a zaroven u
nej v case f; udalost nastala

® Cenzorované pozorovani: prispévek itého pacienta k vérohodnostni funkci Ize
zjednodusit pouze na f(t) = S(t,), nebot jediné, co vime, je, Ze se subjekt bez udalosti
dozil Casu f;
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® Priklad: data pacientd s metastatickym karcinomem plic z registru TULUNG, ktefFi
byli IéCeni protinadorovou terapii

1.0 -
—— Kaplanuv-Meieruv odhad o o o
0.9\ ——— Exponencialni rozdéleni Loga.rltrr.llcko—no_rrr.laln’l a
—— Weibullovo rozdéleni logaritmicko-logisticke
0.8- —— Logaritmicko—normalni rozdéleni rozdeleni vystihuji
2 07- Logaritmicko—logistické rozdéleni pozorované hodnoty preziti s
C . . youn . ’
2 drobnymi vyjimkami, které
g 0.6 v&ak mohou byt zptsobeny
5 05- zpusobem sbéru dat
(&
N 0.4+ * Odhady pro exponencialni a
§ 03 Weibullovo rozdéleni jsou
meneé presné, nebot méné
0.2 5 kopiruji Kaplantv-Meierav
0.1 odhad
OO I | [ [
0 12 24 36 48
Cas (mésice)
" U0 ®
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¢ Ovéreni zvoleného rozdéleni pravdépodobnosti = klicovy prvek pro pouziti
parametrickych modelu v hodnoceni preziti

® Tento krok samoziejmé neni jednoduchy a muze byt do znacné miry subjektivnim,
zvlasté srovnavame-li napr. neparametricky Kaplanuv-Meieruv odhad
s prolozenou parametrickou kfivkou

® Pro exponencialni a Weibullovo rozdéleni vSak existuji jednoducha pravidla pro
ovéreni vhodnosti téchto rozdéleni pravdépodobnosti

®* Ovéreni predpokladu exponencialniho rozdéleni:

dle definiénich vztaht splnéni prfedpokiladu Nelsonlv-Aalendv odhad
Plat: h([ = f =) MR = [l =——=======) H() by mél pfiblizné tvorit
primku

®* Ovéreni predpokladu Weibullova rozdéleni:

Uprava transformaci

Plati: B = ™" e, |1 (—In E{@) = In (@ = Fn @+ @Fn @

<xori o Pomoci Kaplanova-Meierova
Logaritmus H(t) je linearné overeni predpokladu A
9 (1)) odhadu S(t) — znazornéni

zavisly na logaritmu Casu ln(—ln @Mﬂ) oroti In(t)

splnéni predpokladu
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® Pro hodnoceni preziti vSak z duvodu pfitomnosti cenzorovani nelze pouzit
standardni statistickée testy.

®* Mame dvé moznosti, jak pfi srovnani preziti dvou a vice skupin subjektu
postupovat:

1. Prvni moznosti je srovnani odhadnutych pravdépodobnosti preziti
v daném ¢asovém bodé, napfriklad v 1 roce od zacatku sledovani.

2. Druhou moznosti je tak pouziti statistického testu, ktery by umoznoval
vyporadat se s cenzorovanim ¢asu preziti (tedy s nekompletni informaci)
a zaroven zohlednit Casovy vyvoj preziti ve srovnavanych skupinach.
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® | v testovani hypotéz o preziti pracujeme s nulovou a alternativni hypotézou,
jejichz platnost dale overujeme pomoci statistického testu, tedy
rozhodovaciho pravidla, které kazdé mnoziné pozorovanych hodnot nahodné
veliCiny T pfiradi pravé jedno ze dvou moznych rozhodnuti: nulovou hypotézu
nezamitame nebo naopak, nulovou hypotézu zamitame.

® Nulova hypotéza:

1. Srovnani odhadnutych pravdépodobnosti pfeziti v daném Casovém bodé:

Ho:S1(tp) = Sz (o)

2. Zohlednéni Casoveho vyvoje preziti ve srovnavanych skupinach:

Ho: 41 (t) = A,(t)

"

i

BR
&

VY T
[ i..f@)@




Hooo— ‘Mu s
B ° MASARYK UNIVERSITY

H;-_-‘ ’BA’# INSTITUTE OF BIOSTATISTICS AND ANALYSES Alternativni hyPOtéza

B AN . |

® Specifikace alternativni hypotézy (alternative hypothesis), znaCime ji H,,
ktera popira platnost nulové hypotezy a vymezuje, jaka situace nastava, kdyz

nulova hypotéza neplati, se lisi v zavislosti na typu pouzitého statistickeho
testu.

® NejpouzivanejSi neparametricky test pro srovnani preziti dvou a vice skupin
subjektu, tzv. log-rank test (log-rank test), pfedpoklada, Ze v pripadé
rozdilného preZziti sledovanych skupin subjektu jsou jejich rizikové funkce
vzajemne proporcionalni, coz znamena, ze jednu lze vyjadrit pomoci druhé
nasobenim kladnou konstantou ruznou od 1.

¢ Alternativni hypotéza log-rank testu:

Hi:A(t) = 845(t)

® Pripustime-li i neproporcionalni rizikoveé funkce, je mozné alternativni
hypotézu zapsat obdobne jako v pripadé standardniho testovani hypoteéz:

Hy: A4 (8) = A4, (1)

L
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Srovnani preziti v daném casovém bode
\.«€-___\_____________________________________________________________|

® Pouzijeme-li index 1 pro prvni skupinu subjektt a index 2 pro druhou skupinu
subjektt, muZzeme testovou statistiku zapsat jako

(ng(—ng.?l (t)) — lng[—lngﬁg (t)))z
61()2/(log$:(1))” + 6,2/ (log $,(®))°

6(1)* = Z R, (R

t;=t

X% =

kde

coz je vyraz z rozptylu odhadu S().

5
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® Log-rank test se také stal standardem v hodnoceni klinickych studii a byl
navrzen Mantelem a Haenszelem jako modifikace testu pro analyzu
stratifikovanych kontingencnich tabulek.

® V kazdém z n pozorovanych ¢asu preziti muzeme sestavit kontingencni
tabulku shrnujici pozorované preziti v obou skupinach:

: Pocet subjektt Pocet udalosti Pocet subjektli bez
Skupina .. 9 y RN
v riziku v Case ¢, v Case ¢, udalosti v Case ¢,
1 Ry; dy; R\ —d,;
2 Ry, dy; Ry —dy,;
Celkem R, d, R.—d.

l l

®* R,;a R,;jsou pocCty subjektu v riziku v Case t; ve skupiné 1 a 2 a obdobné d;;
a d,,; pocty sledovanych udalosti v Case t; ve skupiné 1 a 2.

® Za platnosti nulové hypotézy (mezi skupinami 1 a 2 neni rozdil v preziti)
bychom meli v Case t; pozorovat priblizné stejné udalosti v obou skupinach.
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: Pocet subjektil Pocet udalosti Pocet subjektii bez
Skupina ap 9 y ot o x
v riziku v Case ¢, v case ¢, udalosti v Case ¢,
1 Ry; dy; R\ —d,;
2 Ry; dy; Ry —dy,
Celkem R, d; R, —d,

¢ Stejny pocCet udalosti vyvhodnocujeme pomoci tzv. oCekavaného poctu
udalosti

d;
E(dy;) = Ry 7

i

® Testova statistika je pak zalozen na rozdilu mezi pozorovanymi pocCty udalosti
a oCekavanymi pocty v jednotlivych ¢asovych bodech:

U = (du — E(du))
=1

[
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® Ma-li statistika U priblizné normalni rozdéleni pravdépodobnosti s nulovou
stfedni hodnotou, pak statistika U/,/var() ma pfiblizné normalni rozdéleni
pravdepodobnosti s nulovou stredni hodnotou a jednotkovym rozptylem
(aproximace je tim lepSi, Cim vice mame pozorovanych udalosti).

®* Nahodna veliCina d,; ma hypergeometricke rozdeleni. Z toho plyne

d;[' d;[' RI- _Rli Rl[’REidI' (RI _dI)
var(dlf) — [RIIR_I(]' _R_I)] (m) - RIE(RI — 1)

® Rozptyl U Ize za predpokladu nezavislosti jednotlivych pozorovanych casu
preziti vyjadrit jako
TL

var(U) = Z var(dq;)

=1
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; Testova statistika log-rank testu
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¢ Z teorie pravdepodobnosti pak plyne, ze statistika

G CE -(C))
Qu-u = var(U) e var(d;;)

ma priblizné chi-kvadrat rozdeleni pravdepodobnosti s jednim stupnem
volnosti.
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M-H test - priklad
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® Pozorované ¢i cenzorované Casy preziti (v mésicich) pacientu
s nemalobunéénym karcinomem plic a jejich performance status

(PS 0 — skupina 1, PS 1 a 2 — skupina 2)

Pacient | 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15

Cas preziti 29 21+ 48 49+ 63 69 7,0+ 83 87 9.8 109 105+ 112+ 12,6 17,1

(mésice)

Skupina
podle PS
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® Pozorované ¢i cenzorované Casy preziti (v mésicich) pacientu
s nemalobunéénym karcinomem plic a jejich performance status
(PS 0 — skupina 1, PS 1 a 2 — skupina 2)

l; R, Ry Ry, d; dy; dy; E(d}) var(d, ;)
2,9 14 7 7 1 0 1 0,500 0,250
4.8 13 7 6 1 1 0 0,538 0,249
6,3 11 6 5 1 1 0 0,545 0,248
6,9 10 5 5 1 0 1 0,500 0,250
8,3 8 5 3 1 0 1 0,625 0,234
8,7 7 5 2 1 1 0 0,714 0,204
9,8 6 4 2 1 0 1 0,667 0,222
10,9 4 3 1 1 1 0 0,750 0,188
12,6 2 1 1 1 0 1 0,500 0,250
17,1 1 1 0 1 1 0 1,000 0,000
Suma 10 5 5 6,339 2,095
(5 —6,339)° Srovname s hrani¢ni hodnotou
Qg = = (0,856 ‘ pro statistickou vyznamnost.
2,095

Jak to asi zde dopadne?
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POZOR NA LOG-RANK TEST
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Pozor na vysledek log-rank testu

A Nl

® Log-rank test muize dat statisticky nevyznamny vysledek v pripadé
kfizeni krivek preziti.
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® Srovnani celkového preziti pacientu s chronickou myeloidni leukémii podle
linie IéCby, v niz byli pacienti transplantovani.

Priklad

R

CML - celkové preziti podle linie transplantace

1,0

0,8}

04} |

0,2}

Podil zijicich pacientt

0,0

0 10 20 30 40 50 60 70 80 90 100

Cas (mésice)

— Transplantace v 1. linii R, =35
— Transplantace v 2. linii R,=28
Manteliiv-Haenszeliv log-rank test p=0,640
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Opravdu v tom celkovém preziti neni rozdil?
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® Log-rank test bere vSechny pozorované udalosti v prubéhu doby sledovani
jako sobe rovné. Alternativou jsou testy, kterée davaji vetsi vahu na
pozorovani na zacatku sledovani — zde jsou totiz odhady preziti presnéjsi
nez na konci sledovani.

® Obecné Ize testovou statistiku pro vySe popsanou skupinu testll zapsat jako

{ =1 Wi (dli - E(dlr))}z

Q= n_ .2
Zi: 1 WI' 1i"FE”"'('ELII;E)
Test Testova statistika Vahy v Case
Mantellv-Haenszellv log-rank Qun 1
Gehanuv Qg R;
Taroneho-Ware(v Qry ,J'E




