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Mediterranean climates have winter rains and summer
droughts. To survive these annual droughts, plants have
devel oped ways of retaining moisture over long periods of
time. These are called adaptations.

Erlauterung auf einer Schautafel im Botanischen Garten
des Golden Gate Parks, San Francisco

1. Einleitung und Ubersicht
1.1 EinfUhrung in die Thematik

Bel der Entwicklung und Verbesserung der Methodik Klinischer Studien bilden haufig
ethische Uberlegungen den Ausgangspunkt. Ein wichtiges Beispiel hierfir ist das folgende
Dilemma: Auf der einen Seite muss eine ausreichende Zahl von Patienten in eine Studie
eingeschlossen werden, um die Effektivitdt und Vertréglichkeit einer neuen Therapie mit
ausreichender Sicherheit belegen zu kénnen. Andererseits ist es geboten, die Patientenzahl so
niedrig wie moglich zu haten, um Studienteilnehmer nicht unnétigerweise mit einer
unvertréglichen, unterlegenen oder unwirksamen Therapie zu behandeln. Dieser Zwiespalt
lasst sich l6sen, indem Zwischenauswertungen durchgefiihrt werden: Im Studienverl auf
werden die akkumulierten Daten inspiziert, und die Studie wird beendet, wenn auffélige
Unterschiede zwischen den Vergleichsgruppen beobachtet werden. Aus statistischer Sicht
besteht das Problem, dass mit einem mehrfachen Testen der Daten die Wahrscheinlichkeit
eines fasch-positiven  Studienergebnisses anwachst. Die  Anwendung  derartiger
Studiendesigns in der Therapieforschung setzt deshalb die Verfligbarkeit von Methoden
voraus, die sicherstellen, dass das vorgegebene Signifikanzniveau nicht Gberschritten wird.
Bereits 1947 wurden von WALD sogenannte strikt-sequentielle Versuchsplane
vorgeschlagen, die von ARMITAGE (1975) an die Notwendigkeiten klinischer Studien
angepasst wurden. Diese Methoden sehen ein kontinuierliches Monitoring der Daten vor,
wobel immer dann, wenn ein Patient die Studie abgeschlossen hat, ein Therapiegruppen-
vergleich durchgefiihrt wird. Obwohl diese Designs das eingangs dargestellte Problem in
scheinbar idealer Weise |6sen, wurden sie in der Praxis kaum angewandt. Dies liegt in erster
Linie daran, dass es die logistischen Voraussetzungen, unter denen klinische Studien
durchgefuihrt werden, nur in den seltensten Fallen zulassen, die Entscheidung tGber Abbruch
oder Fortfuhrung einer Studie fortlaufend zu treffen. Vielmehr werden die meisten Studien

mit geplanten Zwischenauswertungen von einem unabhéngigen Data and Safety Monitoring



Committee (DSMC) begleitet, das sich zu festgelegten Zeitpunkten trifft und die dann
verfigbare Information hinsichtlich Wirksamkeit und Sicherheit der untersuchten
Behandlungen bewertet.

Die sogenannten gruppensequentiellen Designs sind genau fir dieses Vorgehen konzipiert.
Die grundsétzliche Idee besteht darin, mehrmals im Studienverlauf mit den dann jeweils
verflgbaren Daten die Behandlungsgruppen zu vergleichen und die Studie zu beenden, wenn
das Ergebnis signifikant ist. Wird der Test jeweils zum Niveau a durchgefihrt, so ist die
resultierende Wahrscheinlichkeit fir einen Fehler 1. Art bei mehr as einer Auswertung grofer
als das vorgegebene a ; fur a =0.05 und funf Zwischenauswertungen betrégt die tatséchliche
Wahrscheinlichkeit fur eine falschliche Ablehnung der Null-Hypothese beispielsweise 0.14
(DEMETS und LAN, 1984). Erste Ad-hoc-Regeln fur die Wahl geeigneter Signifikanzniveaus
fur die Zwischen- und Endauswertung, die ein Uberschreiten der Fehlerwahrscheinlichkeit
verhindern sollten, wurden von HAYBITTLE (1971) und PeTO et al. (1976) vorgeschlagen. Der
eigentliche Durchbruch in der methodischen Entwicklung gruppensequentieller Designs
wurde von Pocock (1977) erzielt. Hier wurde das konstante Signifikanzniveau, das bel
Zwischen- und Endauswertung nach jeweils der gleichen Anzahl von Patienten anzuwenden
ist, um insgesamt das Niveau a zu kontrollieren, exakt berechnet. Dieser Ansatz wurde
nachfolgend in vielfacher Hinsicht erweitert und verallgemeinert, wie z.B. durch alternative
Festlegungen der Signifikanzniveaus (siehe etwa O'BRIEN und FLEMMING, 1979; LAN und
DEMETS, 1983; HWANG, SHIH und DECANI, 1990) oder der Moglichkeit des Beendens der
Studie mit Beibehaltung der Null-Hypothese, falls das beobachtete Ergebnis keine Aussicht
auf Erreichen des Studienziels verspricht (PAMPALLONA und TSIATIS, 1994). Fir einen
Uberblick tiber das umfangreiche methodische Spektrum gruppensequentieller Designs sei auf
die Lehrblcher von JENNISON und TURNBULL (1999) und WASSMER (1999b) und die
Verfahrensibersicht von KIESER und KOPCKE (1998) verwiesen.

Fir Studien im gruppensequentiellen Ansatz ist es ebenso wie fur Studien ohne
Zwischenauswertung notwendig, die Design-Elemente, wie z.B. den maximalen
Stichprobenumfang, a priori im Prifplan festzulegen. Eine datenabhangige Veranderung
dieser Definitionen im Studienverlauf ist nicht gestattet, weil ansonsten die Einhaltung der
vorgegebenen Wahrscheinlichkeit a eines falsch-positiven Studienergebnisses nicht sicher-
gestellt ist. Nun ist es aber in der Praxis mehr die Regel as die Ausnahme, dass in der
Planungsphase einer Studie die Vorinformationen, die fur eine optimale Wahl der Design-
Spezifikationen notwendig sind, ganzlich fehlen oder mit grof3er Unsicherheit behaftet sind.

Ein Beispiel hierfir ist die Streuung der ZielgrolRe, die bel normalverteilten Daten zusammen



mit dem klinisch relevanten Unterschied und den vorgegebenen Wahrscheinlichkeiten eines
Fehlers 1. und 2. Art den notwendigen Stichprobenumfang determiniert. Wenn sich bei der
Zwischenauswertung einer im gruppensequentiellen Design durchgefihrten  Studie
herausstellt, dass die Streuung wesentlich grof3er ist as urspriinglich angenommen, so kann
im Fale ener Fortsetzung der Studie nach der Interimanayse der maximae
Stichprobenumfang nicht entsprechend erhéht werden. Obwohl damit klar ist, dass die Studie
eine unter Umstanden wesentlich niedrigere Chance hat, ihr Ziel zu erreichen, lassen
gruppensequentielle Designs eine Korrektur der falschen Planungsannahmen im
Studienverlauf nicht zu.

Diein jungster Zeit entwickelten adaptiven Designs (siehe z.B. BAUER und KOHNE, 1994,
PROSCHAN und HUNSBERGER, 1995; FISHER, 1998; LEHMACHER und WASSMER, 1999;
WASSMER, 1999b; BRANNATH, PoscH und BAUER 1999; MULLER und SCHAFER, 19993,
1999b) sind dieser Restriktion nicht unterworfen. Im einfachsten Fall eines zweistufigen
adaptiven Designs wird die Studie abhéngig vom Ergebnis der Zwischenauswertung mit
Ablehnung oder Beibehatung der Null-Hypothese beendet oder mit einem zweiten
Studienteil fortgesetzt. Fur die Planung dieses zweiten Teils kdnnen ale Informationen aus
dem ersten Studienteil (oder auch Ergebnisse aus mittlerweile abgeschlossenen anderen
Studien) verwendet werden. Die Mdglichkeiten von Design-Anderungen gehen dabei weit
Uber eine Modifikation des urspringlich festgelegten Stichprobenumfanges hinaus.
Beispielsweise konnen die zu untersuchenden Behandlungsgruppen, die Zielgrol3e oder der
fur die Auswertung vorgesehene statistische Test auf der Basis der verfligbaren Daten
abgedndert werden, wenn sich die Planungsannahme, auf der die entsprechende Festlegung
ursprunglich aufbaute, im Studienverlauf als falsch erweist.

Das Prinzip dieses Vorgehens entspricht der Natur biomedizinischer Forschung, neue
Fragestellungen auf der Grundlage des jeweils vorhandenen Wissenstandes zu untersuchen,
und aus Erkenntnissen, die sich im Verlauf eines Experimentes ergeben, zu lernen und diese
zur Optimierung der Versuchsdurchfuhrung zu nutzen. Gleichzeitig wird die bis in die
Gegenwart andauernde Dichotomisierung Klinischer Studien in ,learning versus confirming®
(SHEINER, 1997) aufgehoben: Innerhalb einer einzelnen Studie kdnnen beispielsweise im
ersten Tell Arbeitshypothesen generiert oder konkretisiert werden, die dann in einem
nachfolgenden zweiten Studienteil definitiv verifiziert werden kénnen. Hierdurch ermoglicht
die Klasse adaptiver Studiendesigns eine effizientere Ausnutzung der jewells verflgbaren
Information und somit insgesamt eine schnellere Entscheidungsfindung im Prozess der

Therapieeval uierung.



Der Ablauf von Studien mit adaptivem Design ist identisch mit dem von Studien im
gruppensequentiellen Ansatz. Im Unterschied zu den gruppensequentiellen Designs, bel denen
die Signifikanztests in den Zwischenauswertungen mit der Gesamtheit der jewells
verfligbaren Studiendaten durchgefiihrt werden, wird bei den adaptiven Designs der
statistische Test jeweils separat auf die Stichprobe der einzelnen Studienabschnitte
angewendet. Die VerknUpfung der Studienteile und die Testentscheidung erfolgt Uber eine
geeignete Kombinationsregel fur die resultierenden p-Werte. Auf dieses Konstruktionsprinzip
ist es letztlich zurtickzufUhren, dass im Studienverlauf Design-V eranderungen vorgenommen
werden kénnen, ohne die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art zu erhthen (BRANNATH,
PoscH und BAUER, 1999).

Der erste Vorschlag eines adaptiven Designs geht auf BAUER (1989) und BAUER und
KOHNE (1994) zuriick. Dort wird als Kombinationsregel fir die p-Werte der Produkttest nach
FISHER (1932) betrachtet, es wird aber darauf hingewiesen, dass die p-Werte auch auf andere
Art und Weise zusammengefasst werden konnen. LEHMACHER und WASSMER (1999)
schlugen die Verwendung der inversen Normalverteilungs-Methode vor. Dies eréffnete die
Moglichkeit, nach geringfigiger Modifikation der Teststatistik auch innerhalb der
»Klassischen® gruppensequentiellen Ansétze datenabhangige Design-Veranderungen, z.B. der
geplanten Fallzahl, vornehmen zu konnen. Alternative Vorschldge adaptiver Designs von
PROSCHAN und HUNSBERGER (1995), Cul, HUNG und WANG (1999), FISHER (1998) und SHEN
und FISHER (1999) beruhen, obwohl sie von jewells ganzlich unterschiedlichen
Ausgangspunkten her entwickelt wurden, ebenfalls auf dem Kombinations-Prinzips (PoscH
und BAUER, 1999; WASSMER, 1999b; BAUER, BRANNATH und PoscH, 2000). Die
Entscheidungsgrenzen fur die bislang genannten Versuchsplane kénnen fur eine beliebige
Anzahl von Zwischenauswertungen berechnet werden, wenn diese in der Planungsphase
festgelegt wird (BAUER und KOHNE, 1994; LEHMACHER und WASSMER, 1999; WASSMER,
19993, 1999b). Eine weitere Flexibiliserung wird durch die jungsten Vorschlgge von
BRANNATH, PoscH und BAUER (1999) und MULLER und SCHAFER (1999a) erreicht, bei denen
auch dieses Design-Element wahrend der Studie ergebnisabhéngig festgelegt werden kann.
Die Methode von MULLER und SCHAFER (1999b) schliefdlich erlaubt es, auch bel Studien, bei
denen in der Planungsphase keine Zwischenauswertung vorgesehen war, zu einem beliebig
gewdhlten Zeitpunkt die Daten zu inspizieren und falls notwendig Design-Anderungen

vorzunehmen.



1.2 Uberblick Uber die Arbeit

Aufgrund ihrer auf3erordentlichen Flexibilitét haben sich adaptive Designs in kurzer Zeit in
der Therapieforschung etabliert. Angesichts der weitreichenden Freiheiten hinsichtlich
moglicher Design-Modifikationen sind aber Entscheidungshilfen notwendig, um deren
Potential effektiv nutzen zu konnen. Ziel dieser Arbeit ist es, fir enige wichtige
Anwendungssituationen Regeln zur Entscheidungsunterstiitzung in adaptiven Designs
anzugeben. Weiterhin wird untersucht, welche Eigenschaften die Anwendung dieser
Methoden insbesondere im Vergleich zu nicht-adaptiven Designs besitzt. Die Verfahren
werden anhand des Zwei-Stufen Designs von BAUER und KOHNE (1994) dargestellt. Dies ist
keine Einschrankung der Allgemeinheit der vorgestellten Methodik, da sich samtliche
Verfahren durch naheliegende Modifikationen auf andere adaptive Studiendesigns Ubertragen
lassen.

In der Regel sollen in einer klinischen Studie mehrere Fragestellungen beantwortet werden.
Beispielsweise lasst sich haufig die Wirksamkeit einer Therapie bei einem komplexen
Krankheitsgeschehen nicht durch eine einzelne Zielgrofie abbilden und es ist notwendig, bei
der Auswertung multiple Endpunkte zu betrachten. Werden in einer Studie mehr als zwel
Behandlungsgruppen untersucht, so sind selbst bel einer einzelnen Zielgroflie mehrere Tests
zum Vergleich der Therapiegruppen durchzufihren. Gerade fur Studien, in denen mehrere
Hypothesen analysiert werden sollen, ist die Implementierung eines adaptiven Designs
attraktiv, da sich mit dem Komplexitétsgrad der Planung auch die Unschérfe bezlglich der
Planungsannahmen erhoht. Fir die Auswertung ist es notwendig, Uber Verfahren zu verfiigen,
die sicherstellen, dass auch bel multiplen Hypothesentests die Wahrscheinlichkeit einer
falsch-positiven Testentscheidung kontrolliert wird. In Kapitel 2 werden solche multiplen
Testprozeduren fur adaptive Designs vorgestellt. Es wird ein algemeines multiples
Testverfahren angegeben, das auf dem sogenannten Abschlusstestprinzip beruht und aus dem
entsprechende Prozeduren fur spezielle Hypothesensysteme abgel eitet werden.

Eine besondere Bedeutung hat dabei ein Verfahren fir die Situation, dass im zweiten
Studienteil nur ein Teil der urspringlich vorgesehenen Hypothesen getestet werden. Eine
solche Reduktion der Hypothesenmenge kommt in adaptiven Designs beispielsweise dann
zum Tragen, wenn bel Dosis-Findungs-Studien die Ergebnisse der Zwischenauswertung eine
der untersuchten Dosierungen favorisieren und diese dann im zweiten Studientell weiter
untersucht werden soll, wahrend die anderen Dosis-Gruppen gestoppt werden. Verfligt man

Uber ein effektives Verfahren, um die aussichtsreichste Dosierung zu identifizieren, so bietet



diese Testprozedur die Basis, um im adaptiven Zwei-Stufen-Design innerhalb einer Stufe
zwei  Schritte zu kombinieren, die herkOmmlicherweise in verschiedenen Phasen der
Arzneimittelentwicklung bearbeitet werden: die explorative Untersuchung des Dosis
Wirkungs-Zusammenhangs (Phase 1) und der konfirmatorische Wirksamkeitsnachweis
(Phase 111). In Kapitel 3 werden Methoden angegeben, mit denen fir eine plateau-formige
Dosis-Wirkungs-Beziehung die minimale Dosis mit maximaler Wirksamkeit selektiert
werden kann. Die Verfahren werden hinsichtlich verschiedener Gutekriterien verglichen, und
es wird untersucht, wie die Anwendung dieser Strategie im Rahmen adaptiver Zwei-Stufen-
Designs im Vergleich zum herkémmlichen Ein-Stufen-Design ohne Adaption bezlglich der
statistischen Power abschneidet.

In Kapitel 4 werden Verfahren zur adaptiven Bestimmung des Stichprobenumfanges
angegeben. Dabei werden zwel aternative Ansdtze unterschieden. Anders als in adaptiven
Designs mit Zwischenauswertung ist es auch maoglich, die Planungsannahmen beziglich der
Streuung der ZielgrofRe zu Uberprifen, ohne die Therapiegruppen-Zugehorigkeit offen-
zulegen. Falls ein vorzeitiger Abbruch der Studie nicht intendiert ist, sondern lediglich die
Korrektheit der initialen Fallzahlplanung Uberprift werden soll, ist dieser Ansatz hinsichtlich
des logistischen Aufwandes wesentlich weniger aufwendig as die Durchfihrung einer
Interimanalyse. Fur beide Design-Typen werden Verfahren zur Fallzahladaption
vorgeschlagen, und die Gemeinsamkeiten und Unterschiede der beiden Ansdtze werden
untersucht.

Die statistische Power eines Testverfahrens hangt von der Verteilung der zu
anaysierenden Zielvariablen ab, Uber die bei der Planung einer Studie in der Regel nur
unsichere Informationen vorliegen. In Kapitel 5 wird ein auf dem Resampling-Prinzip
aufbauendes Verfahren vorgestellt, mit dem fir den zweiten Teil einer Studie mit adaptivem
Design aus einer Klasse von Tests derjenige ausgewahlt wird, der mit den Daten der
Zwischenauswertung die maximale Power erzielt hétte. Die Eigenschaften einer solchen
Selektionsstrategie werden fur verschiedene Verteilungssituationen untersucht und mit dem
Ein-Stufen-Design und dem Zwei-Stufen-Design ohne Wechsel der Teststatistik verglichen.
Im sechsten Kapitel werden die wesentlichen Ergebnisse der Arbeit zusammengefasst und
diskutiert.



2. Multiple Testverfahren fur adaptive Designs

Die Anwendung multipler Testverfahren ermdglicht es, mehrere Fragestellungen innerhab
einer klinischen Prifung zu beantworten. Die Multiplizitét kann z.B. daher rihren, dass in der
untersuchten Indikation die Wirksamkeit einer Therapie nicht anhand einer einzelnen
Zielgrol3e beurteilt werden kann, sondern dass multiple Endpunkte betrachtet werden. Ein
anderes Beispiel sind mehrarmige klinische Studien, bei denen mehr as zwei
Behandlungsgruppen verglichen werden. Ein allgemeiner Uberblick Uber Beispiele und
Methoden fur multiple Testprobleme in klinischen Studien wird in BAUER (1991) gegeben,
spezifische Methoden fir die Situation multipler Endpunkte sind in WASSMER, REITMEIR,
KIESER und LEHMACHER (1999) dargestellt.

In diesem Kapitel werden Verfahren hergeleitet, die Mehrfach-Testen bei adaptiven und
gruppensequentiellen Zwischenauswertungen erlauben und die als multiple Testprozeduren
das experimentweise (multiple) Niveau kontrollieren. Die Verfahren werden im folgenden fir
das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) beschrieben; mit
offensichtlichen Modifikationen kénnen die Methoden aber in beliebigen mehrstufigen
adaptiven oder gruppensequentiellen Designs angewendet werden. Die Darstellung beruht auf
den eigenen Vorarbeiten KiESsER und LEHMACHER (1995) und KIESER, BAUER und
LEHMACHER (1999). Die nach diesen Artikeln publizierte Arbeit von TANG und GELLER
(1999) beschrankt sich auf den Spezialfall der Anwendung des Abschlusstest-Prinzips in
Studien mit gruppensequentiellem Design. Die Theorie und Anwendung der Verfahren im
Rahmen von Dosis-Findungs- und Dosis-Wirkungs-Studien wurde in den Publikationen
BAUER und KIESER (1999) und LEHMACHER, KIESER und HOTHORN (2000) behandelt. Die
Anwendung der multiplen Testprozeduren werden anhand von klinischen Studien illustriert,
die im adaptiven Zwei-Stufen-Design durchgefuhrt wurden und multiple Endpunkte (MALSCH
und KIESER, 2000) bzw. mehr als zwei Behandlungsgruppen (LAAKMANN, SCHULE, BAGHAI
und KIESER, 1998) aufwiesen.

In Kapitel 2.1 wird zunéchst das adaptive Zwei-Stufen-Design von BAUER und KOHNE
(1994) fur den Fall einer zu testenden Null-Hypothese eingefihrt. In Kapitel 2.2 wird eine
allgemeine Abschlusstest-Prozedur fur die Analyse multipler Testprobleme in adaptiven
Designs angegeben. In Kapitel 2.3 werden als Spezialfédle der Abschlusstest-Prozedur eine
multiple Testprozedur fir a priori geordnete Hypothesen und eine Bonferroni-Holm-Prozedur
abgeleitet. Bei diesen Betrachtungen wird zunéchst vorausgesetzt, dass die Familie der zu
testenden Hypothesen fur die Zwischen- und die Endauswertung gleich ist. In Kapitel 2.4
wird ein Satz bewiesen, der die Durchfihrung der Abschlusstest-Prozedur und ihrer
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Spezidfdle auch in der Situation erlaubt, dass die Hypothesenmenge nach der
Zwischenauswertung reduziert wird. Wie wir sehen werden, birgt dieser Satz den Schlissel
zur testtheoretischen Behandlung weitergehender adaptiver Modifikationen  der
Hypothesenstruktur. Die praktische Anwendung der multiplen Testprozeduren wird in Kapitel
2.5 anhand zweier klinischer Studien dargestellt.

2.1 Adaptives Zwei-Stufen-Design nach BAUER und K OHNE (1994)

In diesem Abschnitt wird das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994)
fur die Situation beschrieben, dass im Rahmen der Studie eine einzige Null-Hypothese H,
untersucht wird. Die grundsétzliche Idee besteht darin, die beiden p-Werte p, und p, ausden
digunkten Stichproben des ersten und zweiten Studienteils mittels Niveau- o -Tests fur H, zu
berechnen und mit dem Fisher-Produkttest zu einer Teststatistik fur die Endauswertung nach
dem zweiten Studienteil zu kombinieren. Die Studie kann bereits nach der
Zwischenauswertung beendet werden, wenn p, <a, (vorzeitige Ablehnung von H,) oder
p, 2a, (vorzeitige Beibehatung von H,). Fir a, < p, <a, wird die Studie mit einem
zweiten Teil fortgesetzt, wobel fir dessen Planung ale Informationen der

Zwischenauswertung verwendet werden konnen. Nach dem zweiten Studienteil kann H,

abgelehnt werden, wenn  p, [p, <c, (siehe Abbildung 1).

Studienteil 1 Studienteil 2
Hovs. H, > Ho vs. by
O(a,, a,)
>a > Cq p1dp2

afles I FJ ]

Abbildung 1: Adaptives Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) fir den Test einer einzelnen Null-
Hypothese H,,.




Aufgrund der Tatsache, dass p, und p, auf der Basis separater Stichproben berechnet
werden, ist die auf p, bedingte Verteilung des p-Wertes des zweiten Studienteils stochastisch
groRer oder gleich der Gleichvertellung auf dem Intervall [0]] Diese Eigenschaft ist

hinreichend dafir, dass im Rahmen der Zwischenauswertung datenabhangige
Designanderungen vorgenommen werden konnen, ohne dass die Wahrscheinlichkeit eines
Fehlers 1. Art erhoht wird (BRANNATH, POSCH und BAUER, 1999).

Damit fir die Studie die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art durch a kontrolliert wird,

mussen die Stop-Grenzen a, <a und a, >a und die kritische Schranke ¢, <a, fur den

Kombinationstest zum lokalen Niveau a, < a in der Planungsphase so gewahlt werden, dass

sie den folgenden Bedingungen gentigen:

Ca, = Xp(-0.50x2 . ) (2.12)
agCay /P
a, +J’ Idpz dp, =a, +¢,, Wina, -Ina,) =a. (2.1b)
o, 0

Dabei bezeichnet )(fyHZ das (1-a,)-Perzentil der Chi-Quadrat-Verteilung mit 4
Freiheitsgraden.

Der Speziadfall a, =a entspricht dem urspriinglichen Vorschlag von BAUER und KOHNE
(1994), die Veradlgemeinerung a, <a wurde erstmals von BAUER und ROHMEL (1995)
vorgeschlagen. Fur a, =1 wird die Studie nur bei vorzeitiger Ablehnung der Null-Hypothese
nach der Zwischenauswertung beendet (d.h. fur p, <a;). Unabhangig von den speziell
gewahiten Werten fur o, und a, kann die Studie fr p, <c, stets mit der Ablehnung von
H, beendet werden, weil dann wegen p, <1 die Bedingung p, [p, <c, bereits bei der

Zwischenauswertung erfillt ist (sog. ,, nonstochastic curtailment”). Entsprechende kritische
Schranken fur Designs mit mehr als zwei Stufen kdnnen durch Verallgemeinerung der
Niveau-Bedingungen (2.1a) und (2.1b) hergeleitet werden (BAUER und KOHNE, 1994;
WASSMER, 19993, 1999b).



2.2 Abschlusstest-Prozedur

Wir nehmen im folgenden an, dass die Null-Hypothesen H:,..,H mit zugehorigen

Alternativ-Hypothesen H7,..., H k =1, im adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und

KOHNE (1994) getestet werden sollen. Die in den folgenden Kapiteln angegebenen multiplen
Testprozeduren kontrollieren das experimentweise Niveau o , d.h., die Wahrscheinlichkeit fir

die Ablehnung mindestens einer der wahren Null-Hypothesen betrdgt hdchstens a, unab-
hangig davon, welche und wie viele der Null-Hypothesen H_,...,H tatsichlich wahr sind

(HOCHBERG und TAMHANE, 1987).

2.2.1 Abschlusstest-Prozedur fir Studien ohne Zwischenauswertung

Das Abschlusstest-Prinzip ist eine allgemeine Methode zur Konstruktion multipler

Testprozeduren, die das experimentweise Niveau kontrollieren. Hierzu betrachten wir die

Familie von Null-Hypothesen 0= U } HJ, wobei H =N H!,J0{1L...,K . O ist nach
i0J

Konstruktion durchschnittsabgeschlossen, d.h., der Durchschnitt von je zwel Elementen aus
O ist ebenfals in O enthalten. Weiterhin wird zur Anwendung des Abschlusstest-Prinzips

fur jede Null-Hypothese H; 00 ein Niveau-a -Test bendtigt. Die folgende Abschlusstest-
Prozedur kontrolliert dann das experimentweise Niveau a (MARcuS, PERITZ und GABRIEL,
1976): Eine Null-Hypothese Hy; OO wird abgelehnt, wenn sie selbst zum Niveau o
abgelehnt werden kann und ale Null-Hypothesen aus 0, die H; implizieren (d.h., dle

Hy OO mit | OJ) ebenfallszum Niveau a abgelehnt werden kénnen.

2.2.2 Abschlusstest-Prozedur fur das adaptive Zwei-Stufen-Design

Das Abschlusstest-Prinzip kann auf klinische Studien mit Zwischenauswertung angewendet
werden, indem die entsprechenden Regeln flr eine vorzeitige Ablehnung oder Beibehaltung
von Null-Hypothesen im Rahmen der Interimanalysen sowie die Regeln des Abschlusstest-
Prinzips bertcksichtigt werden. Fir das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und
KOHNE (1994) ergeben sich damit die im folgenden Satz angegebenen Entscheidungen. Mit
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p, Sei der p-Wert eines Niveau-a -Tests der Hypothese Hg,| O{L..,K in der Analyse
i, =12, bezeichnet; dabel steht j=1 fur die Interimanayse und j=2 fir die

Endauswertung.

Satz 1:

Die folgende multiple Testprozedur kontrolliert das experimentweise Niveau a fur die

Hypothesenfamilie 0= U }Hg im adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und
KOHNE (1994).

Fall I: p,<a, oder (o, <p, <a,und p,[p,<c,) furalel OJ

+ H, wird abgelehnt.

Fallll: p,, >a, und nicht (o, < p,, <a, und p,p,<c,) furdle ! OJ

+ H_, wird beibehaten.

Beweis:
Fal | besagt, dass alle Null-Hypothesen, die H, implizieren, entweder im Rahmen der

Interimanalyse (1. Bedingung) oder bei der Endauswertung mit Fisher’s Kombinationstest (2.
Bedingung) abgelehnt werden. Alle Null-Hypothesen werden zum (lokalen) Niveau o
getestet, da die entsprechenden kritischen Schranken des adaptiven Zwei-Stufen-Designs
angewendet werden. Weiterhin werden die Entscheidungsregeln des Abschlusstest-Prinzips

angewendet. Damit ist die Behauptung bewiesen. u

In Abbildung 2 ist die Abschlusstest-Prozedur fur das durchschnittsabgeschlossene
Hypothesensystem D:{Hé,Hj,H({f’Z}} mit H&? =H! A H2 dargestellt. Beispielsweise
kann die Null-Hypothese H! nach dem ersten Schritt abgelehnt werden, falls H? und H}

im Rahmen der Interimanalyse abgelehnt werden konnen, d.h., falls die zugehdrigen p-Werte
unter der kritischen Schranke a, liegen. Falls die Schnitthypothese H({)“} nach dem ersten

Schritt abgelehnt werden kann, aber fur den zu H, gehdrigen p-Wert p,, die Ungleichung
a, < p, <a, dilt, kann H; im Rahmen der Endauswertung abgelehnt werden, falls

zusdtzlich gilt p, [h, <c,, .
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Studienteil 1 Studienteil 2

Hoft2} vs. Hq{L2} Ho{2 vs. Hpf12)

Do, ao)
>c
a?

<cq,

‘ Hoyt1.2} ] [ Hy (12} ]

A y
Holvs. Hqt Ho2 vs. Hq2 Holvs. Hqt — >l Ho2 vs. Hq2
a1, oo)
200 P11-P12 <cq,

Pz> O(az, ao)

Abbildung 2: Abschlusstest-Prozedur fir das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) und
die beiden Null-Hypothesen H2 und H2 mit Schnitt-Hypothese H? = H} n HZ.

Es gibt eine Fllle von Verfahren zur Herleitung von Niveau- a -Tests fur Schnitthypothesen
H),1 O{L...,K . Eine Klasse von Methoden basiert auf dem Prinzip, aus Tests zum Niveau
a fir die Einzelhypothesen H{,i 01, Tests fir die Schnitthypothese H, zu konstruieren,

die ihrerseaits das experimentweise Niveau a kontrollieren. Im néchsten Kapitel werden zwei
wichtige Spezialfélle dieser Konstruktionsmethode betrachtet: Ein Testverfahren fir a priori

geordnete Hypothesen und eine Bonferroni-Holm-Prozedur.
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2.3 Wichtige Spezialféalle der Abschlusstest-Prozedur
2.3.1 A priori geordnete Hypothesen

H&aufig haben in klinischen Studien die Fragestellungen, die einem multiplen Testproblem
zugrunde liegen, unterschiedliche Prioritét im Hinblick auf die Zielsetzung der Studie. Dies
ermoglicht es, die zugehdrigen Null-Hypothesen in der Planungsphase (a priori) hierarchisch

anzuordnen. Wir nehmen im folgenden an, dass die Reihenfolge der Wichtigkeit der Null-

Hypothesen durch die Ordnung H,,...,H gegeben ist. In dieser Situation ist die Ablehnung
einer Null-Hypothese Hg,iD{L...,k} nur dann von Interesse, wenn alle Null-Hypothesen

He,..,H,™" abgelehnt werden konnen. In der folgenden multiplen Testprozedur, die fir

Studien ohne Zwischenauswertung von MAURER, HOTHORN und LEHMACHER (1995)
beschrieben wurde, werden die Null-Hypothesen zum lokalen Niveau a getestet, wobei fir
das Hypothesensystem [0 das experimentweise Niveau a im strengen Sinne kontrolliert
wird. Die Testprozedur ergibt sich aus der allgemeinen Abschlusstestprozedur, indem

folgende Niveau-a -Tests fir die Schnitthypothesen H, verwendet werden: Lehne H/ ab,

fals p, = Pas < a ; dabei bezeichnet <| > diekleinste Zahl in der Indexmenge |.

2.3.1.1 Testprozedur fur Studien ohne Zwischenauswertung

In Schritt i,i=1,...,k, der multiplen Testprozedur wird ein Niveau-a-Test fUr das
Testproblem H} vs. H,] verwendet, der zugehdrige p-Wert sei mit p, bezeichnet. Falls
p. <a wird H; abgelehnt; falls i <k wird die Testprozedur mit Schritt i +1 fortgesetzt,
fals i =k stoppt die Testprozedur. Die Testprozedur stoppt ebenfalls fur p. >a . Falls die
Prozedur in Schritt i,1<i <k, ohne Ablehnung der Null-Hypothese H; stoppt, werden alle
Null-Hypothesen H|,...,H beibehalten, wahrend alle H;,..,H," zum experimentweisen

Niveau a abgelehnt werden.
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2.3.1.2 Testprozedur fur dasadaptive Zwei-Stufen-Design

Die Konzepte adaptiver Zwischenauswertungen und a priori geordneter Hypothesen lassen
sich zu einer Strategie verknipfen, die das experimentweise Niveau a im strengen Sinne
kontrollieren. Dabel nehmen wir an, dass die Hypothesen-Hierarchie im ersten und zweiten
Studienteil gleich ist. (Aus dem in Kapitel 2.4 angegebenen Satz 6 kann gefolgert werden,
dass diese Voraussetzung bei geeigneter Modifikation der Testprozedur auch aufgegeben

werden kann; siehe hierzu Bemerkung 3 zu Satz 6.) Wie oben bezeichnet p; die p-Werte zur

Hypothese H{, i =1...k, und Auswertung j,j =12, (j =1: Zwischenauswertung, j=2:

Endauswertung).

Satz 2:

Die folgende multiple Testprozedur kontrolliert das experimentweise Niveau a fur die a
priori geordnete Hypothesen H¢,...,H S im adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und

KOHNE (1994).
Zwischenauswertung:

Im Rahmen der Zwischenauswertung wird das lokale Niveau a, angewendet. In Schritt i der
Testprozedur, i =1,...,k, sind die Null-Hypothesen H;,...,H,™ bereits abgelehnt, und es sind
folgende Testentscheidungen moglich:

Falll: p,=2a,

«  AlleNull-Hypothesen H/,...,H werden beibehalten.

* DieTestprozedur stoppt und die Studie wird beendet.

Fallll: p, <a,

«  H; wird abgelehnt.

 Falsi<k: DieTestprozedur wird mit Schritt i +1 fortgesetzt.

 Falsi=k: Die Testprozedur stoppt und die Studie wird beendet.

Fall lll: a, < p, <a,

+  Keine definitive Entscheidung tiber H; im Rahmen der Zwischenauswertung.

+ Die Testprozedur stoppt im Rahmen der Zwischenauswertung. Falls H/ abgelehnt

werden soll, wird der zweite Studienteil geplant.
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e Im Rahmen der Endauswertung wird die Testprozedur mit Schritt i fortgesetzt, wobel
H, dann mit Fisher’s Kombinationstest getestet wird.
Endauswertung:

Um eine Null-Hypothese H; im Rahmen der Endauswertung ablehnen zu kénnen, muss der

p-Wert bei der Zwischenauswertung die notwendige Bedingung p,, <a, erfillen. Definiert

H, miti <s im Rahmen der Endauswertung abgelehnt werden. (Falls das Maximum nicht
exigtiert, gilt definitionsgemald s=0.)

In Schritt i der Endauswertung wird das Produkt p,; [, mit der kritischen Schranke c,,
verglichen:

Fall I: p, >a, und p, [p,, >C,,
+  AlleNull-Hypothesen H|,...,H¥ werden beibehalten. Die Testprozedur stoppt.
Fall Il: p, <a, oder p, [p,<c,

+  H, wird abgelehnt.

* Falsi<s: DieTestprozedur wird mit Schritt i +1 fortgesetzt.

* Falsi=s: DieTestprozedur stoppt.

Bewseis:

In jedem Schritt der Testprozedur wird das lokale Niveau a kontrolliert, weil die kritischen
Schranken des adaptiven Zwei-Stufen-Designs angewendet werden. Darliber hinaus werden
die Entscheidungen entsprechend den Regeln der multiplen Testprozedur fir a priori
geordnete Hypothesen getroffen. Deshalb kontrolliert die oben beschriebene Testprozedur

insgesamt das experimentweise Niveau a . "

Aus der Aussage in Fal |l der Endauswertung folgt insbesondere, dass Hypothesen H; mit
p, <a,, die bei der Zwischenauswertung nicht abgelehnt werden konnten, weil Hypothesen
H{J, j <i, mit hoherer Prioritét nicht abgelehnt werden konnten, ungeachtet der p-Werte p.,
im zweiten Studienteil (H, muss dort nicht einmal getestet werden) abgelehnt werden

konnen, wenn alle H/, j <i, zumindest bei der Endauswertung abgelehnt werden kénnen.
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Es sei noch angemerkt, dass sich die Testprozedur fir den Fal a, =1 (keine vorzeitige

Beendigung der Studie mit der Beibehaltung von Null-Hypothesen) wesentlich vereinfacht:
Im Rahmen der Zwischenauswertung missen dann lediglich die Féle Il und 111 (dort nur die

Bedingung a, < p,,) berucksichtigt werden. In der Endauswertung kann Fisher’s Produkttest

auf ale Null-Hypothesen angewandt werden, die nicht bereits bei der Zwischenauswertung
abgelehnt wurden (s=k).

2.3.2 Bonferroni-Holm-Prozedur

Das Bonferroni-Holm-Verfahren (HoLm, 1979) ist eine einfache multiple Testprozedur fir
die Situation, dass keine Hierarchie zwischen den zu testenden Null-Hypothesen besteht. Die

Prozedur kontrolliert das experimentwei se Niveau.

2.3.2.1 Testprozedur fur Studien ohne Zwischenauswertung

Mit py < pp) < ... < P seien diein aufsteigender Grof3e geordneten p-Werte bezeichnet und
mit HY, H® . HY) die zugehorigen Null-Hypothesen. Beginnend mit dem kleinsten p-
Wert pgy werden schrittweise die p-Werte p;) mit den kritischen Schranken a/(k =i +1)
verglichen; die zugehdrigen Null-Hypothesen werden abgelehnt, solange gilt
Pg) <allk-i+1),i=1..k.

Die Bonferroni-Holm-Prozedur folgt aus dem allgemeinen Abschlusstest-Prinzip, indem
die folgenden sogenannten Bonferroni-Globaltests zum lokalen Niveau a zum Test der
Schnitthypothesen H/} 0O verwendet werden: Lehne H| ab, falls mindestens eine der Null-
Hypothesen H,,i 01, zum Niveau a/|I| abgelehnt werden kann; dabei bezeichnet |I| die

Anzahl der Elementein der Menge | .

2.3.2.2 Testprozedur fur das adaptive Zwei-Stufen-Design

Die Ergebnisse aus Kapitel 2.2 zur allgemeinen Abschlusstest-Prozedur kdnnen dazu genutzt
werden, die Bonferroni-Holm-Prozedur auf Studien mit Zwischenauswertungen zu
verallgemeinern. Zu diesem Zweck sind geeignete kritische Schranken fur die Bonferroni-

16



Globaltests der Zwischen- und Endauswertung zu definieren. Fur das adaptive Zwei-Stufen-

Design zum Niveau a bezeichnen wir hierzu fur einen festen Wert von a, mit
a,(a) bzw. a,(a) die kritischen Niveaus, die bei der Zwischen- bzw. der Endauswertung

zugrundegelegt werden; mit c wird der zugehdrige kritische Wert fur Fisher's

az(a)

K ombinationstest bezeichnet.

Satz 3:

Die folgende multiple Testprozedur kontrolliert das experimentweise Niveau a fur die
Hypothesen H_,...,H im adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994).
Zwischenauswer tung:
Mit Puy < Py << Py Selen die geordneten p-Werte in der Zwischenauswertung
bezeichnet, mit H® ,H? ...,H{ die zugehtrigen Hypothesen.
Fall I: p,, 2a,
«  AlleNull-Hypothesen H{",i =1,...,k, werden beibehalten. Die Studie wird beendet.
Fall 1l: py, <o,
«  H/" wird abgelehnt fir i =1,...,r , wobei
(Falls das Maximum nicht existiert, gilt definitionsgemaR r =0 und H{® =0)
«  H{ wird beibehalten firr alle i mit p,, =a,.
« Keine definitive Entscheidung tber H{” im Rahmen der Zwischenauswertung fir
definitionsgemédl s=0und H{® =0 )
Im Rahmen der Endauswertung konnen die Null-Hypothesen H®,i=r+1..,s, erneut

getestet werden.

Endauswertung:

Der einfacheren Bezeichnung halber nehmen wir an, dass die Null-Hypothesen H¢,...,H/

bereits abgelehnt wurden und dass HJ™,..,H:, r+1<s<k, in der Zwischenauswertung

weder abgelehnt noch beibehalten wurden und deshalb im Rahmen der Endauswertung erneut
getestet werden kénnen. Wir bezeichnen mit (p, [p,),, die geordneten Produkte der p-Werte
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fur die Null-Hypothesen H;,i=r +1...,s, und nehmen an, dass die Null-Hypothesen so
geordnet sind, dass (p, [P, )., zur Null-Hypothese H ;" gehort. Es sei angemerkt, dass sich
diese Ordnung, die auf den Produkten der p-Werte basiert, im algemeinen von der Ordnung
der Null-Hypothesen H{,...,H die auf den p-Werten der Zwischenauswertung berunt,
unterscheidet.

Fall 11 (p, 0P;) (149 > Cy (ai(k-r))

+  AlleNull-Hypothesen H/,i =r +1,...,s, werden beibehalten

Fall 112 (P, 0P, 141y < Coaiiery)

s H{™ wird abgelehnt.

* Falsr+1<s: DieTestprozedur wird mit Schritt r + 2 fortgesetzt.
* Falsr+1=s: Die Testprozedur stoppt.
Schritt r + 2 der Testprozedur:

8) Prazn >0, (@ (k=1 =1) und (P, 09,) 2y > Coarcr-ay

+  AlleNull-Hypothesen H{,i =r +2,...,s, werden beibehalten. Die Testprozedur stoppt.

b) Pion sai(a/(k=r 1) oder (p, [P,) 2 < Coyascray

« Hg wird abgelehnt, wobei i den Index bezeichnet, fir den gilt p, = p,,,, oder
(P [hi2) = (P EP,) (42 - (FaAlls i nicht eindeutig bestimmt ist, so ist dies fur das Resultat
unerheblich, weil jede Null-Hypothese H, die zumindest eine der beiden Bedingungen

erfullt, in diesem oder einem der folgenden Schritte abgelehnt wird.)
* Falsr+2<s: DieTestprozedur wird mit Schritt r + 3 fortgesetzt.
 Falsr+2=s: DieTestprozedur stoppt.

Beweis:
Der folgende Bonferroni-Globaltest kontrolliert das Niveau a fir das adaptive Zwei-Stufen-

Design: Lehne eine Schnitthypothese H, 00 ab, falls zumindest eine der Null-Hypothesen
He,iO1, im Rahmen der Zwischenauswertung zum Niveau a,(a/|l|) abgelehnt werden
kann, oder falls fir zumindest eine der Null-Hypothesen H/,il, die Bedingung
{al(a /|| |) <p <d, und p,[Pp, < caz(a,l)} gilt. Die zugehorige Bonferroni-Holm-Prozedur

folgt nun direkt aus der in Satz 1, Kapite 2.2, beschriebenen algemeinen Abschlusstest-
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Prozedur, indem die Zwei-Stufen Bonferroni-Globaltests auf ale Null-Hypothesen des

durchschnittsabgeschl ossenen Systems [0 angewendet werden. "

Wie bei der Testprozedur fur a priori geordnete Hypothesen ergibt sich eine deutliche
Vereinfachung fur den Fall, dass eine vorzeitige Beibehatung von Null-Hypothesen nicht
vorgesehenist (a, =1).

Abschlief3end sei noch auf eine Eigenschaft der Bonferroni-Holm-Prozedur in Studien mit
Zwischenauswertung hingewiesen, die in &hnlicher Form bereits fur a priori geordnete
Hypothesen aufgetreten war. Aufgrund der Tatsache, dass die kritischen Schranken fir die
Zwischen- und die Endauswertung im Falle der Ablehnung von Null-Hypothesen anwachsen,
kann es passieren, dass Null-Hypothesen, die nicht bel der Zwischenauswertung abgel ehnt
werden konnten, ungeachtet des zugehdrigen p-Wertes im zweiten Studienteil im Rahmen der
Endauswertung abgelehnt werden konnen. Zur lllustration nehmen wir an, dass k=3
Hypothesen getestet werden und dass fir die bei der Zwischenauswertung erzielten p-Werte
gilt a,(a/3)<py =pasa,(@/2), p, <a,und p; <a,. Keine der Null-Hypothesen
kann deshalb in der Zwischenauswertung abgelehnt werden, aber alle Null-Hypothesen

koénnen im Rahmen der Endauswertung nochmals getestet werden. Falls nun beispielsweise
bei der Endauswertung gilt p,, [p,, <¢, (45, dann kann HZ abgelehnt werden, und H;
kann ebenfalls abgelehnt werden, egal welches Ergebnis fir diese Fragestellung im zweiten
Studienteil erzielt wird (H; muss dort nicht einmal untersucht worden sein). HZ kann

abgelehnt werden, falsgilt p,, <a,(a) oder p, [h,, <C

ay(a) "

2.3.2.3 Wahl der lokalen Signifikanzniveaus

Fur die Testentscheidung im Rahmen der Bonferroni-Holm-Prozedur sollten die lokalen
Signifikanzniveaus a,(a) und a,(a) des adaptiven Zwei-Stufen-Designs sinnvollerweise

als monoton wachsende Funktionen des Gesamt-Signifikanzniveaus a gewahlt werden. Dies
ist gegeben, falls die folgenden Monotonie-Bedingungen erfillt sind:
a,(@)<a, (@) fura<sa” (2.2a)

a,(@)<sa,@”) fur a<a”. (2.2b)
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Fur den Zwei-Stufen Fisher-Kombinationstest und o, =a , was dem Vorschlag von BAUER

und KOHNE (1994) entspricht, ist Bedingung (2.2b) offensichtlich erfullt. Die folgenden

Uberlegungen zeigen, dass auch die Monotonie-Bedingung (2.2a) erfllt ist.

Satz 4:
Fur die Wahl a, =a sind die Monotonie-Bedingungen (2.2a) und (2.2b) fur die lokalen

Signifikanzniveaus a; und a, der Zwischen- und Endauswertung erfuillt.

Beweis:
Die kritische Schranke a, (o) erhédt man durch Auflésung der Gleichung
F(a,a,,a0,) =a, +c, Hlna, +Ina;) —a =0. (2.3)

Aus dem Satz Uber implizite Funktionen folgt

a(a) _HoF
o, BOF ' P

(@ 1% fing. —ina, (@) - 15 2.4)
C —a,(a) Doa

Benutzt man die Definition von ¢, in (2.1a) und den Zusammenhang zwischen den Quantilen

und der Dichte der Chi-Quadrat-V erteilung mit 4 Freiheitsgraden, so erhdt man

% _ G (2.5)
da a-c,

Aus der Niveau-Bedingung (2.1b) fir den Fisher Kombinationstest im Zwei-Stufen-Design
folgt fur a, =a
a, +c, llna, -Ina,) =a,
und damit gilt
c, lina, —Ina,(a))=a-a,(a). (2.6)
Setzt man (2.5) und (2.6) in (2.4) ein, so erhdlt man

P (@) a,@) %_ a-a,() % N e

0 da 0O a,(a)-c, a-c,

Dies bewei st die Monotonie-Bedingung (2.2a) "

Fur a, <a ist die Situation wesentlich komplexer, weil es nun beliebig viele Moglichkeiten

fur die Wahl von a, und a, gibt. Darliber hinaus kann die Wahrscheinlichkeit flr einen
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Fehler 1. Art fir unterschiedliche Niveaus a/|l| auf verschiedene Art und Weise auf die
Zwischen- und die Endauswertung verteilt werden. Eine naheliegende und sinnvolle
Mdoglichkeit besteht darin, das Verhdltnis zwischen den Niveaus der Zwischen- und der
Endauswertung fiir alle Signifikanzniveaus a /|1, |I| =1...., k, konstant zu halten:

ay(al|l))

=k fur |I|=1...k k >0, (2.8)
Coiary NG, —Ina, (a/|l)))

Die folgenden Uberlegungen zeigen, dass fur jedes k > 0 die Monotonie-Bedingungen (2.2a)

und (2.2b) fur die aus dieser Festlegung resultierenden Niveaus a, und a, erflllt sind.

Satz 5:
Fur ein konstantes Verhaltnis k > 0 zwischen den lokalen Signifikanzniveaus a, und a, der

Zwischen- und der Endauswertung sind die Monotonie-Bedingungen (2.2a) und (2.2b) erfllt.

Beweis:
Ein konstantes Verhaltnis k zwischen den Niveaus der Zwischen- und der Endauswertung
bedeutet

a,(a) =k furdle Osa <l k >0. (2.9)
Cuz(a) mlnao _Inal(a))
Daraus folgt
a,(a) = —— & (2.10)
NS |
und
a
1+K
w@ = g e 1)
0 a
In—-1In
K @+«k)

Daraus ersieht man, dass sowohl a,(a) as auch c, ., monoton wachsend in a sind.

Berticksichtigt man nun noch, dass a,(a) monoton wachsend von c

az(a)

abhangt, so ist die

Behauptung bewiesen. "

In Tabelle 1 sind Werte fur a,(a/k)und c,,, fir a =0.025 und 0.05 und fur k =1...,5 und
a,=0.304,0506,0.7,1.0 angegeben; bel der Endauswertung wird jeweils Fisher’'s
Kombinationstest zum Niveau a/k angewendet. In Tabelle 2 sind die kritischen Niveaus
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a,(a/k) und a,(a/k) fur die Zwischen- und Endauswertung sowie die kritische Schranke
Cy, (a1 fUr das Produkt der p-Werte fUr die gleichen Werte fur a, k und a, wiein Tabelle 1

angegeben; hier wird die Situation betrachtet, dass das Signifikanzniveau a/k gleichméidig

auf die Zwischen- und die Endauswertung aufgeteilt wird (k =1).

Tabelle 1: Lokales Signifikanzniveau a,(a /k) fur die Zwischenauswertung und kritische Schranke ¢, fur
Fisher’s Kombinationstest bei der Endauswertung fiir das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE
(1994) und das Gesamt-Niveau o/k . Dies entspricht der Situation, dass das lokale Signifikanzniveau
a,(a/k) =a/k bei der Endauswertung angewendet wird. a, bezeichnet die kritische Schranke fiir vorzeitige
Beibehaltung.

a =0.025
k 1 2 3 4 5

alk 0.025 0.0125 0.00833 0.00625 0.005

Colk 0.00380 0.00169 0.00106 0.00076 0.00059
ag ai(alk)
0.3 0.0131 0.0058 0.0037 0.0026 0.0020
0.4 0.0115 0.0051 0.0032 0.0023 0.0018
0.5 0.0102 0.0045 0.0028 0.0020 0.0016
0.6 0.0090 0.0040 0.0025 0.0018 0.0014
0.7 0.0080 0.0036 0.0022 0.0016 0.0012
10 0.00380 0.00169 0.00106 0.00076 0.00059

a =0.05
k 1 2 3 4 5

alk 0.05 0.025 0.0167 0.0125 0.01

Colk 0.00870 0.00380 0.00237 0.00169 0.00131
g a(a/k)
0.3 0.0299 0.0131 0.0081 0.0058 0.0045
0.4 0.0263 0.0115 0.0071 0.0051 0.0040
0.5 0.0233 0.0102 0.0063 0.0045 0.0035
0.6 0.0207 0.0090 0.0056 0.0040 0.0031
0.7 0.0183 0.0080 0.0050 0.0036 0.0027
1.0 0.00870 0.00380 0.00273 0.00169 0.00131
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Tabelle 2: Lokale Signifikanzniveaus a,(a/k)=a/k wund a,(a/k) fir die Zwischen- und die
Endauswertung und kritische Schranken ¢, k) flr Fisher’s Kombinationstest bei der Endauswertung fir das
adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) und das Gesamt-Niveau o /k . Dies entspricht der

Situation, dass das lokale Signifikanzniveau a / k gleichmédig auf die Zwischen- und Endauswertung aufgeteilt
wird. a, bezeichnet die kritische Schranke fir vorzeitige Beibehaltung.

a =0.025
k 1 2 3 4 5
alk 0.025 0.0125 0.00833 0.00625 0.005
a, (a k) 0.0125 0.00625 0.00417 0.003125 0.0025
a,(alk)
o Ca,(alk)
0.3 0.0257 0.0120 0.00773 0.00567 0.00447
0.00393 0.00161 0.00097 0.00068 0.00052
04 0.0239 0.00113 0.00730 0.00538 0.00424
0.00361 0.00150 0.00091 0.00064 0.00049
0.5 0.0227 0.0108 0.00700 0.00517 0.00409
0.00339 0.00143 0.00870 0.00062 0.00047
0.6 0.0217 0.0104 0.00678 0.00501 0.00397
0.00323 0.00137 0.00084 0.00059 0.00046
0.7 0.0210 0.00101 0.00660 0.00488 0.00387
0.00311 0.00132 0.00081 0.00058 0.00044
1.0 0.0196 0.00948 0.00622 0.00462 0.00366
0.00285 0.00123 0.00076 0.00054 0.00042
a =0.05
k 1 2 3 4 5
alk 0.05 0.025 0.0167 0.0125 0.01
a,(a k) 0.00870 0.00380 0.00237 0.00169 0.00131
a,(alk)
%o Ca,(a/k)
0.3 0.0563 0.0257 0.0164 0.0120 0.00941
0.01006 0.00393 0.00233 0.00161 0.00122
0.4 0.0515 0.0239 0.0154 0.0113 0.00887
0.00902 0.00361 0.00215 0.00150 0.00114
0.5 0.0483 0.227 0.0146 0.0108 0.00850
0.00835 0.00339 0.00204 0.00143 0.00109
0.6 0.0460 0.0217 0.0141 0.0104 0.00821
0.00787 0.00323 0.00195 0.00137 0.00104
0.7 0.0442 0.0210 0.0137 0.00101 0.00799
0.00750 0.00311 0.00188 0.00132 0.00101
1.0 0.0406 0.0196 0.0128 0.00948 0.00752
0.00678 0.00285 0.00174 0.00123 0.00094

23



Den Tabellen kann man entnehmen, dass mit steigender Anzahl k der zu testenden
Hypothesen die kritischen Niveaus fur die Zwischen- und die Endauswertung ganz erheblich
abfallen. Beispielsweise ist fur a=0.05a,=05k=5 und a,(a/k)=a/k bei
Anwendung der Bonferroni-Holm-Prozedur zumindest ein p-Wert p,; <0.0035 notwendig,
um eine der Null-Hypothesen bereits bei der Zwischenauswertung ablehnen zu kénnen.

Es sei angemerkt, dass es Situationen gibt, fur die das lokae Niveau a, fir die
Endauswertung grolRer as das Gesamtniveau a ist (z.B. fur a=0.05« =1 und
(a0, =03 k=212 sowie fur (a,=04,k=1). Wenn die Bedingung a, <a aufrecht
erhalten und gleichzeitig das Gesamtniveau a ausgeschopft werden soll, muss in diesen
Fdlen bel der Zwischenauswertung weniger als die Hélfte des gesamten Niveaus
»Vverbraucht” werden.

Bislang haben wir a, fur ale Schritte der Bonferroni-Holm-Prozedur konstant gehalten.
Im Prinzip konnte man o, abhangig von der Anzahl a bereits abgelehnter Null-Hypothesen
wahlen. Ein Grund fur die Wahl einer in a wachsenden Schranke a,(a) wére die

Uberlegung, eine frilhzeitige Beendigung der Studie mit der Beibehaltung der Global-
Hypothese zu erleichtern, dagegen aber bei Ablehnung der Global-Hypothese eine vorzeitige

Beibehaltung von Einzelhypothesen H|,i =1...,k, zu erschweren. Da unter alen bislang
betrachteten Szenarien a, mit a, abnimmt, musste dann a,(a) so gewahlt werden, dass

weiterhin a, und a, mit a wachsen.

2.4 Reduktion der Hypothesenmenge nach der Zwischenauswertung

Bisang haben wir angenommen, dass bei Zwischen- und Endauswertung die gleiche
Hypothesenmenge { He,HZ,...,H } getestet wird. Adaptive Designs erlauben es, die Menge
der zu testenden Null-Hypothesen auf der Basis von Informationen aus der aktuellen oder
paralel laufenden bzw. abgeschlossenen Studie zu verdndern. Wir behandeln im folgenden
Satiz 6 den Fall, dass im Rahmen der Endauswertung nur ein Tell der be der
Zwischenauswertung untersuchten Null-Hypothesen getestet wird. (Konsequenzen von Satz 6
auf andere Arten der Hypothesen-Adaption sind in den Bemerkungen 3 und 4 beschrieben.)
Diese Option adaptiver Designs kommt beispielsweise in Dosis-Findungs-Studien zum

Tragen, wenn die Ergebnisse der Zwischenauswertung fir eine oder mehrere Dosis-Gruppe(n)
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ein ungunstiges Nutzen-Risiko-Verhdltnis indizieren und diese Dosierungen im zweiten
Schritt der Studie nicht weiter untersucht werden (siehe BAUER, BAUER und BUDDE, 1998;
BAUER und KIESER, 1999; LEHMACHER, KIESER und HOTHORN, 2000).

Ein weiteres Anwendungsfeld liegt im Bereich multipler Endpunkte, wenn sich eine der
ZielgrofRen, deren Erhebung invasive Mal3nahmen erfordert oder kostenintensiv ist, bei der
Zwischenauswertung als wenig sensitiv fir den Nachweis eines Therapieeffektes erweist und
deshalb im zweiten Studienabschnitt nicht mehr dokumentiert wird (siehe KIESER, BAUER und

LEHMACHER, 1999).

Satz 6:

Im Rahmen des adaptiven Zwei-Stufen-Designs nach BAUER und KOHNE (1994) werden nach

dem ersten Studienabschnitt die Hypothesen H/,i K, ={L..,k} untersucht, nach dem
zweiten Studienabschnitt die Teilmenge H;,i 0K, OK,. Mit p,, und p,, seien die p-

Werte zu definierten Niveau-a -Tests fur die Null-Hypothesen H| :ﬂH(‘),I OK,, im

in)
ersten bzw. zweiten Studienabschnitt bezeichnet.

Fall I: Pra =0y

»  AlleNull-Hypothesen H/,i OK,, werden beibehalten. Die Studie wird beendet.

Fall Il p,<a;

+  Hwird abgelehnt.

+ Zusdtzlichwerdendle H/,i OK,, abgelehnt fur diegilt: p, <a, furale | Oi, | OK,.
Fall lll: a; < pe, <0y

* Die Studie kann mit einem zweiten Abschnitt fortgesetzt werden.

+ Im Rahmen der Endauswertung konnen die Null-Hypothesen H;,i 0K,, abgelehnt

werden fur die gilt:
{ppsa} 0{a,<p.<a} n{p.b,,<c, f)furdle | Oi, 1 OK,. (2.12)

Dabei bezeichnet 1, =K, n |.
Bewels:
Wir nehmen an, dass zum Test von H/) im zweiten Studienabschnitt abzahlbar viele

Testszenarien T,, j0J, zur Wahl stehen, die eine abzahlbare Menge an verschiedenen
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Stichprobenumfangen und Teststatistiken abdecken. Fur jede Wahl T, ist der zugehdrige p-

Wert p,, gleichverteilt auf dem Intervall [0]] Mit f,(p,,,

T2, p,;) sei dieDichtevon p, ,
fur eine gegebene Wahl von T, und gegebenen p-Wert p,, unter H; bezeichnet. Die
bedingte Dichte existiert, falls die Studie fortgesetzt wird und ein geeignetes Testszenario T,
ausgewahlt wurde, und es gilt fo(p,22|Tj2, p,;) =1 fur jede Wahl T,, (siehe BAUER und
KIESER, 1999, S. 1846). Sei weiterhin pO(Tj2|p|l) die bedingte Wahrscheinlichkeit, bei
gegebenem Wert von p,, das Testszenario T,, zu wahlen. Wie fo(p,22|Tj2, p,;) Muss auch
Po(T;2|Piy) nur definiert sein, wenn ein zweiter Studienabschnitt durchgefihrt wird; die

konkrete Form von p,(T,,|p,,) ist in der Regel unbekannt und deren Kenntnis fir die

folgende Herleitung auch nicht erforderlich.
Esgilt

Caz/pi1

f
! o( P2

T, Pir) Do (To | Pio)dp,, Jdp,y

=1

Pr,., (Ablehnung von Hy) = fdpll +f[
0

a; j|uN]

:a1+I [ z po(sz| Pu) ]QCaz/p,l) dp,;

m

<1

o

Sa1+I (Cazlpu)dpu = a. =

(2.1b)

Bemerkungen:
1. Fur K; =K,, d.h,, fir den Fall, dass im ersten und zweiten Studienabschnitt die gleiche

Hypothesenmenge getestet wird, resultiert aus der obigen allgemeinen Testprozedur diein
Satz 1, Kapitel 2.2, beschriebene Abschlusstest-Prozedur.

2. Fur K,\K, # 0 ist esmoglich, dass auch Null-Hypothesen H/, i 0K,\K,, dieim zweiten
Studienabschnitt nicht untersucht werden, im Rahmen der Endauswertung abgelehnt
werden kénnen. In diesem Fall kann eine Null-Hypothese H|, i 0K,\K,, dann abgelehnt
werden, wenn der zugehotrige p-Wert im ersten Studienabschnitt unter der kritischen

Schranke a, liegt, das gleiche gilt fir die entsprechenden Schnitthypothesen H| = ﬂ H,

iol

mit | n K, =0 . Insgesamt resultiert die folgende Entscheidungsregel: H/, iOK\K,,
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wird abgelehnt, falls Bedingung (2.12) gilt fur alle | O K, mit id1 und | n K, #, und
falsgilt: p,,<a, furalel OK, mitidl und | n K, =0.

3. Aus dem Beweis folgt insbesondere, dass eine Schnitt-Hypothese H; im zweiten
Studienteil durch Test einer beliebigen Null-Hypothese Hj2,1, O | , getestet werden kann

und dass fir die Auswahl dieser Hypothese H,? die Ergebnisse der Zwischenauswertung

verwendet werden kénnen. KrRopF, HOMMEL, SCHMIDT, BRICKWEDEL und JEPSEN (2000)
und HoMMEL (2000) wiesen darauf hin, dass dies bei a priori geordneten Hypothesen und

Fortsetzung der Studie nach dem ersten Studienteil einen Wechsedl der Hypothesen-
Hierarchie nach der Interimanalyse erméglicht: Bezeichnet man beispielsweise mit H}
bzw. HZ die Null-Hypothesen, denen im ersten bzw. zweiten Studienteil die hochste
Prioritdt zugewiesen wird, so konnen bei der Endauswertung im Rahmen der
Abschlusstest-Prozedur alle Hypothesen H) mit i, 01 durch einen Niveau-a -Test von
Hg getestet und abgelehnt werden, falls gilt p,, (b, = p; (P, , <c,, ; diese Bedingung
sichert dann die Ablehnung von HZ bei der Endauswertung. Mit den gleichen

Argumenten sieht man, dass nach der Zwischenauswertung beliebige Veranderungen in
der Hypothesen-Hierarchie vorgenommen werden kénnen.
4. HoMMEL (2000) argumentiert, dass auf der Grundlage des obigen Beweises nach der

Zwischenauswertung auch neue Null-Hypothesen zu der bei Studienbeginn festgelegten

Hypothesen-Familie hinzugenommen werden kodnnen: Sel Hg eine Hypothese mit

i" O{L,...,k} , dann ist der Test von H im ersten Schritt auch ein Test von H/ n H)
gewesen, und diese Schnitt-Hypothese kann (wie alle anderen Schnitt-Hypothesen, die

H. enthalten) bei der Endauswertung z.B. durch Test von H/ getestet werden. Zur

Ablehnung von H(‘; ist insbesondere ein p-Wert aus der zweiten Stufe von p., <a

notwendig. Fur die zugehdrige Fragestellung entspricht damit die Hinzunahme der Null-
Hypothese nach der Zwischenauswertung der Durchfihrung einer neuen Studie im Design
mit festem Stichprobenumfang und Niveau o . Ob diese Strategie deshalb tatséchlich einen
Vortell verspricht, hangt von der konkreten Anwendungssituation ab.

Satz 6 und sein Beweis zeigen, dass im Rahmen des adaptiven Designs unter Einhaltung der

Wahrscheinlichkeit fir enen Fehler 1. Art auf der Basis der Ergebnisse der
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Zwischenauswertung (und/oder von Informationen, die von anderen parallel laufenden oder
abgeschlossenen Studien herrtihren) folgende Design-Charakteristika fur den zweiten

Studienabschnitt frei gewahlt werden konnen:

» die zu untersuchenden Hypothesen H,, i 0K, O K,

» die zu verwendenden Teststatistiken,

o der Stichprobenumfang.

In den nachfolgenden Kapiteln 3, 4 und 5 werden Methoden vorgestellt, die es erlauben, diese
Optionen effizient zu nutzen. Zuvor soll die Anwendung der in diesem Kapitel dargestellten
multiplen Testprozeduren an konkreten klinischen Prifungen illustriert werden.

2.5 Spezielle Anwendungssituationen mit Beispielen

In diesem Kapited werden fir zwei wichtige Anwendungssituationen multipler
Testprozeduren in klinischen Studien die in den Abschnitten 2.2-2.4 vorgestellten Verfahren
konkretisiert: Studien mit mehr as einer ZielgroRe und Studien mit mehr als zwei
Behandlungsgruppen. Es wird die Struktur der Hypothesenfamilie angegeben, und die
praktische Anwendung der multiplen Testprozeduren wird anhand von zwei klinischen
Studien illustriert, die im adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994)
durchgefiihrt wurden.

2.5.1 Multiple Endpunkte

In zweiarmigen klinischen Studien, bel denen k ZielgroRen im Rahmen der

konfirmatorischen Auswertung untersucht werden, konnen die zugrunde liegenden
Testprobleme bei normal verteilten Endpunkten mit Erwartungswerten i, bzw. w,i=1,...,k,
in Gruppe 1 bzw. 2 formuliert werden als H/ @y, = vs. H, :y, < py,i=1...,k. Je nach

inhatlicher Fragestellung wird ein Testverfahren fur a priori geordnete oder fur
gleichberechtigte Null-Hypothesen angewendet. Fir die Anwendung der Abschlusstest-
Prozedur zur Analyse multipler Endpunkte steht eine Vielzahl von Verfahren zum Test von

Schnitthypothesen Hy =[] Ho, | 0{1,...,.K , zur Verfiigung (firr eine Ubersicht siehe z.B.

ial
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WASSMER, REITMEIR, KIESER und LEHMACHER, 1999). Die Eigenschaften dieser
Testverfahren im Rahmen der Abschlusstest-Prozedur wurden untersucht in den Arbeiten von
LEHMACHER, WASSMER und REITMEIR (1991), KIESER, REITMEIR und WASSMER (1995) und

REITMEIR und WASSMER (1996).

Beispiel 1:

In einer randomisierten, doppelblinden, placebokontrollierten klinischen Studie wurde die
Wirksamkeit und Vertréglichkeit des Kava-Kava Spezialextraktes WS 1490 bei Patienten mit
nervosen Angst-, Spannungs- und Unruhezustanden nicht-psychotischer Genese untersucht
(MALscH und KIESER, 2000). In die Studie wurden Patienten aufgenommen, die zuvor Uber
mindestens zwei Wochen ununterbrochen mit Benzodiazepinen behandelt worden waren und
bei denen eine medizinische Indikation zur Beendigung der Bezodiazepin-Behandlung und zu
einem Wechsdl auf ein alternatives anxiolytisches Medikament bestand. Wahrend der ersten
Behandlungswoche nach Randomisierung wurde die Tagesdosis der Studienmedikation
allmahlich von 50 mg auf 300 mg erhoht. Parallel dazu wurde die Benzodiazepin-Behandlung
im Verlauf der ersten beiden Wochen abgesetzt. An diese Phase der Dosis-Anpassung schloss
sich eine dreiwdchige alleinige anxiolytische Behandlung mit der Studienmedikation an. Da
dies die erste klinische Studie zur Untersuchung der Wirksamkeit von WS 1490 bei einer
Vorbehandlung mit Benzodiazepinen war, bot sich ein adaptives Design an. Die Studie wurde
mit zwel Stufen nach dem Vorschlag von BAUER und KOHNE (1994) mit Fisher’'s
Kombinationstest und mit den Spezifikationen o =0.05 (einseitig), a, =a und a, =0.6
geplant. Aus diesen Definitionen resultierte ein lokales einseitiges Signifikanzniveau von
a, =0.0207 fur die Zwischenauswertung. Eine Interimanalyse war nach 40 abgeschl ossenen

Patienten vorgesehen. Die k =3 Zielgrofen fur die konfirmatorische Anayse waren die
Hamilton-Angstskala (HAMA), (HAMILTON, 1976), die Befindlichkeitsskala (Bf-S) (VON
ZERSSEN, 1976) und die Rate der Patienten mit Entzugssymptomen. Die entsprechenden
Hypothesen wurden entsprechend ihrer Wichtigkeit a priori in dieser Reithenfolge angeordnet.

Die p-Werte in der Zwischenauswertung lauteten p,, =0.0103, p,, =0.0032 (jeweils
Mann-Whitney U-Test, einseitig) und p,, =0.215 (Chi-Quadrat-Test, einseitig). Damit
konnten H; und HZ nach dem ersten Studienabschnitt abgelehnt werden. Die Studie wurde
mit diesem Ergebnis und der Beibehaltung von H_ beendet, da die priméren Studienziele

erreicht waren. Zur Ablehnung von H; wére im zweiten Studienabschnitt ein p-Wert
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Pa; SC, /Py, =0.040 notwendig gewesen. Die Fallzahlplanung fir den zweiten

Studienabschnitt ware folglich zu diesem Signifikanzniveau durchgefiihrt worden (siehe
Kapitel 4.2).

Zur lllustration nehmen wir nun an, dass die Null-Hypothesen nicht a priori geordnet
waren, sondern dass die Bonferroni-Holm-Prozedur angewendet werden soll. In diesem Fall
wéren folgende kritischen Niveaus im Rahmen der Interimanalyse zugrunde zu legen:
a,(a/3) =0.0056, a, (a /2) = 0.0090, a, (a) =0.0207. Dementsprechend kodnnte wegen

Pap = P» =0.0032<a,(a/3) die Null-Hypothese HZ nach dem ersten Studienabschnitt
abgelehnt werden, aber wegen a,(a/2) < p, = Py <A, und p, = s, <a, konnte keine
vorzeitige Entscheidung tber Hy und H¢ getroffen werden. Um sowohl H{ als auch HZ

nach dem zweiten Schritt ablehnen zu kdnnen, miisste einer der entsprechenden p-Werte unter

die kritische Schranke c,(a/2) =0.0038 fallen und der andere unter c,(a/2)=0.0087.
Nehmen wir an, dass nach dem zweiten Studienabschnitt das Produkt der p-Werte fir HZ die
Bedingung p,, (p, <c, (@/2) (dh. pg,<0.017) erfillt. Klarerweise kénnte dann HJ
abgelehnt werden. Zusétzlich kénnte dann aber auch H, abgelehnt werden, unabhéngig vom

Ergebnis dieser Null-Hypothese im zweiten Studienabschnitt (selbst wenn diese Hypothese

dort tiberhaupt nicht untersucht worden wére). Dies liegt daran, dass nach Ablehnung von HJ
die kritische Schranke fur den p-Wert p,; gegeben ist durch a,(a) =0.0207und folglich

p, <a,(a) erfulltist.

2.5.2 Mehrarmige Studien

Wir nehmen an, dass im Rahmen einer klinischen Studie k;, Dosierungen eines Medikamentes
und eine Kontrollbehandlung untersucht werden und dass die Wirksamkeit anhand einer
normalverteilten ZielgroRe beurteilt wird. Ein typisches multiples Testproblem ist dann

gegeben durch die k; Vergleiche der Dosis-Gruppen gegen die Kontrolle (,many to one"*)
He My = U versus Hy @ py < i, i =1,...,k;, wobel u,, Hy -, 1, die Erwartungswerte fur die

Zielgrolie unter Behandlung mit der Kontrolle und den k; Dosis-Gruppen bezeichnen. Die

ky ]
Ablehnung der globalen Schnitthypothese H, = ﬂ H, besagt, dass mindestens eine der k;

i=1
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Dosis-Gruppen der Kontroll-Gruppe Uberlegen ist. Die zusétzliche Ablehnung von Null-
Hypothesen H_,i =1,...,k,, im Rahmen einer multiplen Testprozedur erlaubt weitergehende

Aussagen dartber, welche der Dosis-Gruppen sich von der Kontroll-Gruppe unterscheiden.

Falls eine Ordnungsrelation der Form p, <y, <..<p, fur die Erwartungswerte der

ZielgrolRe in den Behandlungsgruppen vorausgesetzt werden kann, reduziert sich die Menge
der Schnitthypothesen Hgy =(") Hy, | O{L...k}, erheblich, denn in diesem Fall gilt

iol
H) nHJ =H™") | Damit vereinfacht sich auch die zugehorige Abschlusstest-Prozedur,
denn eine Null-Hypothese H|,i =1,...,k;, wird im Rahmen derselben genau dann abgelehnt,
wennale H) mit j>i abgelehnt werden.

Die in den Kapiteln 2.2-2.4 beschriebenen multiplen Testprozeduren sind ebenso auf
andere multiple Testprobleme bei mehrarmigen Studien anwendbar, wie z.B. alle paarweisen
Vergleiche zwischen den Behandlungsgruppen. Aus Platzgriinden soll auf die entsprechende

Hypothesenstruktur hier nicht weiter eingegangen werden.

Beispiel 2:

In einer randomisierten, placebokontrollierten Doppel blindstudie wurde die Wirksamkeit und
Vertraglichkeit zweier Hypericum-Extrakte mit unterschiedlichem Hyperforin-Gehalt bel
Patienten mit leichten bis mittelschweren depressiven Episoden untersucht (LAAKMANN,
SCHULE, BAGHAI und KIESER, 1998). Obwohl die Wirksamkeit von Hypericum-Extrakten in
zahlreichen klinischen Prifungen nachgewiesen wurde, ist der Beitrag der mehr as 15
Inhaltsstoffe zum pharmakologischen Effekt noch nicht vollsténdig aufgeklart. Jingere
Forschungsergebnisse legen nahe, dass neben Hypericin auch Hyperforin und Adhyperforin
eine wichtige Rolle spielen. Die vorliegende klinische Studie war die erste ihrer Art, die die
Relevanz des Hyperforin-Gehaltes des Hypericum-Extraktes fur die klinische Wirksamkeit
untersuchte. Diese Pilotstudien-Situation war geradezu pradestiniert fir die Implementierung
eines adaptiven Designs. Die Studie wurde im Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE
(1994) durchgefuihrt. Im ersten Studienabschnitt wurden insgesamt n =147 (3% 49) Patienten
der Placebo-Gruppe (j=0) oder eine der aktiven Behandlungsgruppen randomisiert

zugewiesen: Hypericum-Extrakt mit einem Hyperforin-Gehat von 0.5% (j =1) oder 5%
(j =2). Nach einer Run-in-Phase von 3-7 Tagen erhielten die Patienten 42 Tage 3x300 mg

der randomisierten Medikation. Primére Zielgrofe war die Veranderung des Gesamtscores der
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Hamilton-Depressions-Skala (HAMD) (HAMILTON, 1986) zwischen Tag O und Tag 42.
Aufgrund der praklinischen Untersuchungen konnte eine Ordnungsrelation mit einem mit
dem Hyperforin-Gehalt wachsenden Behandlungseffekt angenommen werden. Als
Auswertungsmethode war Fisher’'s Kombinationstest mit den folgenden Charakteristika
festgelegt: Die Wahrscheinlichkeit eines einsaitigen Fehlers 1. Art war a = 0.05, die nach
dem ersten und zweiten Studienabschnitt zu verwendenden Niveaus waren festgelegt als

a, =0.0299 bzw. a, =0.05 bei einer kritischen Schranke fir die vorzeitige Beibehaltung

von Null-Hypothesen a,=0.30. Zum Test von H3 :ﬁ H. wurde der nicht-
i=1
parametrische Jonckheere-Terpstra-Test (JONCKHEERE, 1954) verwendet, zum Test von H,
der Mann-Whitney U-Test.
Nach dem ersten Studienabschnitt ergab die Intention-to-treat-Auswertung einen p-Wert
von py 3, =0.017. Damit konnte H({)“} im Rahmen der Zwischenauswertung abgel ehnt
werden, womit die Wirksamkeit des Hypericum-Extraktes mit dem hoheren Hyperforin-

Gehalt nachgewiesen wurde. Fur den p-Wert p,, ergab sich a, < p, =0.19<a,. Die Null-

Hypothese H, konnte damit nicht vorzeitig abgelehnt werden. Um diese Null-Hypothese

nach einem zweiten Studienabschnitt ablehnen zu kénnen, ware ein p-Wert von
Py <¢,, / py =0.046 notwendig gewesen. Aufgrund der Tatsache, dass fur den Hypericum-
Extrakt mit dem niedrigeren Hyperforin-Gehalt der Unterschied zur Placebo-Gruppe nicht
Klinisch relevant war, sondern sich diese Gruppe bezlglich aller Wirksamkeitskriterien nur

unwesentlich von der Placebo-Gruppe unterschied, wurde die Studie mit der Ablehnung von

H 2 und der Beibehaltung von H? nach der Zwischenauswertung beendet.
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3. Adaptive Auswahl von Behandlungsgruppen

Die Untersuchung der Dosis-Wirkungs-Abhéangigkeit eines Medikamentes in sogenannten
Dose-Response-Studien gehdrt zu den komplexesten und gleichzeitig zu den wichtigsten
Aufgaben im Rahmen der Arzneimittel-Entwicklung. In seinem Uberblick nennt RUBERG
(19953, 1995h) vier Fragen, die es in Dose-Response-Studien zu beantworten gilt: (1) Is
there any drug effect? (2) What doses exhibit a response different from control? (3) What is
the nature of dose response relationship? (4) What is the optimal dose?* Fir eine fundierte
Planung einer Studie mit derart anspruchsvollen und vielfdtigen Zielen sind detaillierte
Vorinformationen erforderlich. Auf der anderen Seite werden Dose-Response-Studien gemaf3
ihrer Funktion in ener frihen Phase der Arzneimittel-Entwicklung durchgefihrt, wo
vergleichsweise wenig Uber die Charakteristika eines Medikamentes bekannt ist. Dieses
Dilemma ist der Grund dafir, dass Dose-Response-Studien traditionell im explorativen
Ansatz in der Phase Il der klinischen Entwicklung durchgefihrt wurden. Ziel der Studien
dieser Phase ist es, die aussichtsreichste Dosierung zu identifizieren; mit dieser Dosis werden
anschlief3end die fur die Zulassung geforderten konfirmatorischen Phase [11-Studien zum
ultimativen Nachwels der Wirksamkeit durchgefihrt. Dieser Ansatz ist insbesondere deshalb
unbefriedigend, weil durch die ICH-Guideline E4 ,, Dose-Response Information to Support
Drug Registration” (ICH, 1994) die Méglichkeit eingeraumt wurde, durch den Nachweis einer
Dosis-Wirkungs-Beziehung die Wirksamkeit eines Medikamentes zu zeigen. Damit kann eine
im konfirmatorischen Rahmen durchgefiihrte Dose-Response-Studie mit positivem Ergebnis
die Rolle einer pivotalen Phase 111-Studie Gibernehmen.

Adaptive Mehr-Stufen-Designs sind geeignet, diese antagonistischen Anforderungen an
Dose-Response-Studien zu versdhnen. Die grundlegende Idee besteht darin, im ersten Schritt
die Dosis-Wirkungs-Abhangigkeit zu untersuchen. Falls bis zur Zwischenauswertung das
Studienziel nicht erreicht ist, kann die zu diesem Zeitpunkt vorliegende Information (aus dem
ersten Studientell und gegebenenfalls auch aus anderen Studien, die zwischenzeitlich
abgeschlossen wurden) fir die Planung des folgenden Studienteils genutzt werden,
insbesondere fur die Wahl der Behandlungsgruppe, fur die die Wirksamkeit nachgewiesen
werden soll. Im adaptiven Zwei-Stufen-Design kann dies wie folgt bewerkstelligt werden.
Wir nehmen im folgenden an, dass in einer klinischen Studie k Dosis-Gruppen und eine
Kontrolle untersucht werden. Nach dem ersten Studienteil wird die Null-Hypothese

Ho, :ﬂ Hy mit Hy:p, = ;i =1,...,k, getestet. Unter der Annahme, dass héhere Werte

k
i=1
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fur die Zielgrofie einer besseren Wirksamkeit entsprechen, besagt die Null-Hypothese H
dass keine der k Dosierungen der Kontrolle tberlegen ist. Falls die Null-Hypothese H, im

Rahmen der Zwischenauswertung nicht abgelehnt werden kann und die Studie mit einem

zweiten PrUfungsteil fortgesetzt wird, wird dort die Null-Hypothese Hgv getestet, wobei
WO{L...,K die Dosis-Gruppe bezeichnet, die bei der Zwischenauswertung zur weiteren
Untersuchung ausgewsahit wurde. Die Ablehnung von H, =H (= H,, n HY) zeigt, dass fur

mindestens eine der Dosierungen ein Therapieeffekt besteht, womit die Frage (1) von
RUBERG (1995a) beantwortet ist. Die in BAUER und KIESER (1999) und in Kapitel 2
angegebenen multiplen Testprozeduren erméglichen nach Ablehnung der globalen Null-

Hypothese kontrollierte Inferenz fir die Einzel-Hypothesen H/,i=1....k, und damit die

Beantwortung der Frage (2).

Esist evident, dass fur die Beantwortung der Fragen (3) und (4) sowie fur die Effektivitat
der oben beschriebenen Prozedur im Rahmen des adaptiven Zwei-Stufen-Designs die Glte
der Methode, die zur Auswahl der besten Dosis-Gruppe verwendet wird, essentiell ist. Wir
werden Selektionsregeln vorschlagen sowie deren Charakteristika untersuchen. Dabei wird
die Situation betrachtet, dass die Dosis-Wirkungs-Abhangigkeit durch ein Modell beschrieben

wird, bei dem die Wirksamkeit bis zu einer Dosis-Gruppe wO{l,...,k linear anwéchst und

fir die htheren Dosierungen auf diesem Plateau verbleibt. Fur dieses Plateau-Modell besteht
das Ziel der Selektion darin, die niedrigste Dosis-Gruppe mit maximaler Wirksamkeit
auszuwahlen, die sogenannte niedrigste Plateau-Dosis. Unter der fur die Mehrzahl von
Medikamenten glltigen Annahme, dass eine hohere Dosierung mit einem ungunstigeren
Vertréglichkeitsprofil verbunden ist, beinhaltet diese Selektionsstrategie implizit auch den
Aspekt der Anwendungssicherheit. Die statistische Formulierung des Plateau-Modells wird in
Kapitel 3.1 dargestellt. In Kapitel 3.2 werden dann verschiedene Kriterien zur Beurteilung der
Glte von Selektionsregeln angegeben. Anschlieend werden in Kapitel 3.3 vier
Schétzmethoden fiir die gesuchte Dosis-Gruppe w vorgestellt, und diese Verfahren werden in
Kapitel 3.4 beziglich der zuvor eingefiihrten Gultekriterien verglichen. In Kapitel 3.5 wird
untersucht, wie die oben beschriebene Strategie unter Verwendung ener solchen
Selektionsregel im Rahmen des adaptiven Zwel-Stufen-Designs im  Vergleich zum
»Klassischen® nicht-adaptiven Design unter verschiedenen Szenarien abschneidet.

Eine erste Selektionsregel fur das Plateau-Modell wurde in der Arbeit von BAUER, BAUER
und BUDDE (1998) angegeben, und dort, wie auch in BAUER und KIESER (1999) flr
Simulationsuntersuchungen verwendet. Die im folgenden vorgestellten aternativen
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Vorschlage zur Wahl der Dosis-Gruppe und die Betrachtungen zur Leistungsfahigkeit der
Verfahren basieren auf den Arbeiten FRIEDE und KIESER (1999) und FRIEDE, MILLER,
BiscHOFF und KIESER (2000). Der Bewels, dass das Zwei-Stufen-Design fur diese Art von

Adaption und den Test von H, das Niveau kontrolliert (und im Rahmen der Abschlusstest-
Prozedur das multiple Niveau) findet sich in Satz 6, Kapitel 2.4.

3.1 StatistischesModell fur die DosisWirkungs-Abhangigkeit

Wir betrachten im folgenden mehrarmige klinische Studien mit k +1 Dosis-Gruppen und
nehmen der Einfachheit halber an, dass in jeder Behandlungsgruppe m Beobachtungen

vorliegen. Die Beobachtungen X;,i=0,...,k, j =1,..,m, nehmen wir als unabhangig und

normalverteilt mit gleicher aber unbekannter Varianz ¢® an. Eine Dosis-Wirkungs-
Abhéngigkeit, bei der die Wirksamkeit linear anwéachst bis ein Plateau an der Stelle w
erreicht wird, kann dann wie folgt modelliert werden:

Xy =B+ B, min(0,i —w) +¢; . (3.1
Dabel bezeichnen
- B, und B, =0 die unbekannten Regressionsparameter,
- wi{1, ..., ¥ die unbekannte Dosis-Gruppe, firr die das Wirksamkeits-Plateau erreicht

wird,

- &; die unabhangigen und normalverteilten Fehler mit Erwartungswert 0 und unbekannter

Varianz 2.

In Abbildung 3 sind fur k=6 und w=1,..6 de Verlaufe der Erwartungswerte
Y =B, + B, mn(0,i—w),i =1 .., 6, dargestellt.

Die Dosierung w kann als Change point im Regressionsmodell (3.1) angesehen werden. In
Kapitel 3.3 werden Auswahlregeln vorgestellt, die auf der Schatzung des Change points unter

diesem Modell basieren. Dawir zur Konstruktion einer Sub-Klasse solcher Schétzer Kriterien

zu deren Bewertung benétigen, werden diese zuvor im folgenden Kapitel 3.2 eingefihrt.
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Szenario Dosis-Wirkungs-Abhéangigkeit Szenario Dosis-Wirkungs-Abhéangigkeit

g >
1 4

3 >
2 5

3 3
3 6

Abbildung 3: Verlauf der DosisWirkungs-Abhangigkeit unter Modell (3.1) fir k = 6. Szenario i, i = 1, ..., 6,
entspricht der Situation, dass der Change point fir die Gruppe w = i vorliegt. Abszisse: Dosis-Gruppe, Ordinate:
Erwartungswert.

3.2 Gutekriterien zur Bewertung von Auswahlregeln

Bei den im folgenden betrachteten Auswahlregeln wird so vorgegangen, dass unter dem
Regressionsmodell (3.1) der unbekannte Change point w auf der Basis des Beobachtungs-

vektors X =(X;),i =0, ..., k, j =1,..., m, mit einer Schétzfunktion U geschatzt wird und die

A

Dosis-Gruppe mit dem Index w=U (X) selektiert wird. Die naheliegendste Art und Weise,
verschiedene Schétzfunktionen zu vergleichen, besteht darin, die Rate korrekter Schatzungen
zu betrachten. Andere Vergleichskriterien kénnen im Rahmen der Entscheidungstheorie
formuliert werden. Dabei misst eine sogenannte Verlustfunktion I(w,w) den Abstand
zwischen dem zu schatzenden Parameter w (in unserem Fall dem Index der niedrigsten

Plateau-Dosis) und der Schatzung w=U (X). Das sogenannte Risiko ist definiert als der
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Erwartungswert der Verlustfunktion fir gegebene Schétzfunktion U und gegebenen
Parameterwert w:
RwU) = Efl (w, U (X)].

Die Abhéangigkeit des Risikos vom betrachteten Parameterwert kann dazu fihren, dass
verschiedene Schétzfunktionen fur unterschiedliche Parameterwerte in unterschiedlichem
GroRenverhdltnis zueinander stehen und damit der Gutevergleich abhangig vom speziell
betrachteten (unbekannten!) Parameterwert w ist. Eine Mdglichkeit, dieses Manko zu
eliminieren, besteht darin, das maximale Risiko Uber ale mdglichen Parameter w zu
betrachten:

R (U) = max, R(w; U)

1.4
Das Risikoprofil einer Schatzfunktion U kann auch wie folgt zusammengefasst werden: Es
wird eine a priori Verteilung a fur den dann as Zufallsvariable aufgefassten Parameter W
mit Realisationen w eingefuhrt und der Erwartungswert des Risikos beziglich dieser
Verteilung betrachtet. Man erhdlt dann das sogenannte Bayes-Risiko
Reaes (U) = E[RW; U))]
k

=) R(w;U)a(w).

W=,

Wir werden fur unsere Untersuchungen im folgenden als a priori Verteillung stets die

Gleichverteilung annehmen
a(w) = P(W = w) =% fur ale wi{L,...,K .

Als Verlustfunktionen betrachten wir zum einen die quadratische V erlustfunktion
L, (W, W) = (W—w)?,
die symmetrisch ist und damit eine Uber- und eine Unterschiatzung des wahren
Parameterwertes mit dem gleichen Verlust belegt. Darliber hinaus betrachten wir die Klasse
der sogenannten LINEX-V erlustfunktionen, die durch VARIAN (1975) eingefihrt wurde (siehe
auch BiscHOFF, FIEGER und WULFERT, 1995):
| nex (W W] A,5) = s ™ = A (W-w) -1,

wobei A #0 und s> 0 Parameter bezeichnen, die die Form des Verlaufs der Verlustfunktion
festlegen. Die LINEX-Verlustfunktion wird fir w<w durch den linearen Anteil dominiert
und for w>w durch den exponentiellen Term. In Abbildung 4 sind LINEX-

Verlustfunktionen fr verschiedene Parameterwerte A und s dargestellt.
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A=0.7
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A=0.5

selektierte Dosisgruppe

Abbildung 4: Verlauf der LINEX-Verlustfunktion I nex fir k = 6 und den Change point w = 3 fir die
Parameterwerte A = 0.5, ..., 0.8 und s=1, 5.

Im Unterschied zur quadratischen Verlustfunktion ist |,z asymmetrisch bezlglich w.

Diese Eigenschaft macht die Klasse der LINEX-V erlustfunktionen insbesondere attraktiv fir
das vorliegende Problem der Auswahl von optimalen Behandlungsgruppen: In dieser
Situation hat eine Uber- bzw. Unterschatzung in der Praxis unterschiedliche Auswirkungen,
was sich entsprechend bei dem in Rechnung zu stellenden Verlust niederschlagen sollte.
Beispielsweise sind hohere Dosierungen in der Regel mit einem ungunstigeren
Sicherheitsprofil verbunden. Damit ist eine Uberschatzung der Plateau-Dosis mit keinem
Gewinn an Wirksamkeit verknipft, wohingegen sich die Vertraglichkeit unter Umstéanden
erheblich schlechter darstellt als fur die Plateau-Dosis. Im Unterschied dazu hat eine
Unterschétzung, die ,lediglich® mit einer niedrigeren Wirksamkeit einhergeht, oftmals
weniger dramatische Konsequenzen. Die Klasse der LINEX-Verlustfunktionen erlaubt es,
Uber den Parameter A die Form der Verlustfunktion so zu wahlen, dass sie in der konkreten

praktischen Situation die Konsequenzen einer Uber- bzw. Unterschitzung entsprechend

gewichtet. Es sei angemerkt, dass fiir sehr kleine Werte von |A| die LINEX-Verlustfunktion

nahezu symmetrisch und die Form sehr &hnlich zur quadratischen Verlustfunktion ist.
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3.3 Auswahlregeln, die auf der Schétzung eines Change points baseren
3.3.1 Helmert-Schatzer

Der Helmert-Schéatzer (H) wurde bereits in der Arbeit von BAUER, BAUER und BUDDE (1998)
verwendet und basiert auf einer Drei-Schritt-Prozedur, bei der in der zweiten Stufe der

Berechnung Helmert-Kontraste der Behandlungsgruppen-Mittelwerte verwendet werden.

1. Schritt:

In diesem Schritt wird der Tatsache Rechnung getragen, dass sich die as monoton
vorausgesetzte Dosi s-Wirkungs-Abhéngigkeit in der Praxis fur hhere Dosierungen umkehren
kann. Deshalb wird die hochste Dosierung identifiziert, deren Mittelwert bezlglich der
Zielgrofe zumindest so grof3 wie der Mittelwert jeder anderen Gruppe mit einer héheren
Dosierung ist. Falls keine Umkehrung vorliegt, wird die héchste Dosierung ausgewahit.

Formal kann diese Regel zur Bestimmung des Schétzers w, wie folgt beschrieben werden:

i = E,:T.i_ﬁ_l{j X, 2 X, j<i<sk-3, falsX,, =X,
0 k sonst.

Dabei bezeichnet X, den Gruppen-Mittelwert in Gruppe i =0,...,k, der normalverteilt ist mit

2
: o

Erwartungswert y;, und Varianz o}, =—.
m

2. Schritt:
In diesem Schritt werden standardisierte Helmert-Kontraste verwendet, um die niedrigste
Dosis auf dem Plateau der Dosis-Wirkungs-Kurve zu bestimmen:

W, = max {j:h; X, >0.3(max X, = min X)) +1
=]

j=1,...W -1

1
\/(Wl - J)(W1 -j+))
- wl_j '
H O - )R, - j+)

Wenn kein W, mit diesen Eigenschaften existiert, wird die Dosis-Gruppe mit der maximalen

. falsi >

OO

mit h; =

fallsi = j .

Response beziiglich der ZielgréRe gewahlt, d.h., W, = argmax(X,).
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3. Shritt:

Der dritte Schritt besteht aus zwel Teilen. Zunéchst wird Uberprift, ob es eine niedrigere
Dosis as w, gibt, deren Mittelwert bezliglich der Zielgrole um mindestens 15% der
Differenz zwischen der maximalen Response der Dosis-Gruppen und der minimalen

Response aller Behandlungsgruppen unter dem Mittelwert fir die Dosis W, liegt:

W, = jmin{ j X 2 X, ~0.15(max X; - min X)) }.

SR E k 0,...k

Danach wird die kleinste Dosis identifiziert, deren Mittelwert grof3er ist als die Summe des
kleinsten aufgetretenen Mittelwerts und 75% der Differenz zwischen der maximalen
Response der Dosis-Gruppen und der minimalen Response aller Behandlungsgruppen:

W, = min{ j: X, = min X, +0.75(max X, — min X) }.

0,...k =1,...k 0,...k
Der Helmert-Schétzer ist dann das Maximum der im zweiten und im dritten Schritt
identifizierten Indices der Dosis-Gruppen:

W, = max (W, W,) .

3.3.2 Schwellenwert-Schatzer

Einfacher Schwellenwert-Schatzer

Der einfache Schwellenwert-Schétzer (ES) verwendet lediglich den zweiten Teil des dritten
Schrittes der Bestimmung des Helmert-Schétzers, wobel der dort verwendete Wert 0.75 durch

einen allgemeineren Wert b [1(0, 1) ersetzt wird:

Weg = ngink{ j1X; 2 min X; +b(max X, —,nginkii)} mit b(0,1).
J= 1= i i=

0,...k =l..k ~ i=0,.,

Im Uberndchsten Abschnitt wird angegeben, wie der Schwellenwert b fir dieses Verfahren zu

wahlen ist. Zuvor wird noch ein aternativer Schwellenwert-Schétzer eingefhrt.

Schwellenwert-Schéatzer mit gleitendem Mittelwert

Die Bestimmung des Schwellenwert-Schétzers mit gleitendem Mittelwert (GMS) besteht aus
zwel Schritten. Im ersten Schritt werden die folgenden gleitenden Mittelwerte )Zi , 1 =0,...,K,

berechnet:
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EE’YO+%>_< firi=0
v %— 25 1o " .
Xi=E X +=X +=X,,, firl<si<k-1
ﬁ 3 6
o S L
EGXH EX furi =k.

Im zweiten Schritt wird dann der im vorangehenden Kapitel beschriebene einfache

~

Schwellenwert-Schétzer statt auf die urspriinglichen Gruppen-Mittelwerte X, auf die X

angewendet, um den Schwellenwert-Schétzer mit gleitenden Mittelwerten W, zu erhalten.

Wahl des Schwellenwertes

Bei der Bestimmung des Helmert-Schétzers wurde im dritten Schritt der Daten unabhangige
Schwellenwert b =0.75 verwendet. Man sollte jedoch annehmen, dass eine verniinftige Wahl

des Schwellenwertes die maximale Differenz zwischen den Erwartungswerten beztiglich der

Response A = max {u, - U }_.D{o?( T Dr{ﬂ!_fj}ll. und die Varianz der Mittelwerte o7,

beriicksichtigen sollte. Insbesondere sollte man erwarten, dass ein optimaler Schwellenwert b

vom Verhdltnis der maximalen Differenz und der Standardabweichung der Gruppen-

Mittelwerte abhangt, d.h., von 08 = = \/_ . Dartiber hinaus sollte die Wahl von b

UMW
abhangen von der Anzahl der Dosis-Gruppen, weil die Verteilung der maximalen Differenz

der Gruppen-Mittelwerte Dr{nax X, - m|n X, ebenfals von k abhdngt. Um einen daten-

..... i i{0....
abhangigen optimalen Wert fir b zu bestimmen, legen wir das in Kapitel 3.2 eingefiihrte
Gutekriterium des Bayes-Risikos zugrunde. Fir unsere Untersuchungen verwenden wir die
guadratische Verlustfunktion und die Gleichverteilung als a priori Verteilung fur den Index
der niedrigsten Plateau-Dosis w. Es wurden umfangreiche Monte-Carlo-Simulationen
durchgefuhrt, um die Wahl von b beziglich dieses Kriteriums zu optimieren. Um den
gesamten Bereich klinisch relevanter Situationen zu erfassen, wurden Simulationen fur die
Werte 611.0, 265 und 5.0 durchgefuhrt. Details hierzu finden sich in FRIEDE, MILLER,
BiscHOFF und KIESER (2000). Die Ergebnisse kdnnen wie folgt zusammengefasst werden.
Der tatsachliche (unbekannte!) Wert von 8 hat fir moderate und grofe 6 (6 = 2.65) keinen
wesentlichen Einfluss auf den optimalen Schwellenwert b. Um einen von 6 unabhéngigen

Schwellenwert zu erhalten wurde der Mittelwert der optimalen Schwellenwerte fir
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601.0,2.65 und 5.0 berechnet. Fir die quadratische Verlustfunktion und Anzahlen von
Dosis-Gruppen k=3,...,6 sind die resultierenden Werte in Tabelle 3 angegeben. Die

Ergebnisse fur den einfachen Schwellenwert-Schétzer, fir den die Schwellenwerte fur alle

k=3, ..., 6 zwischen 0.72 und 0.76 liegen, rechtfertigen retrospektiv die Verwendung des

Wertes 0.75 fur den Helmert-Schétzer, wie von BAUER, BAUER und BUDDE (1998) empirisch
festgelegt.

Tabelle 3: Mittelwert der optimalen Schwellenwerte fur 601.0,2.65 und 5.0, B:JEEQA/G), fur den

einfachen Schwellenwert-Schétzer (ES) und den Schwellenwert-Schétzer mit gleitendem Mittelwert (GMS) bel
k Dosis-Gruppen und fir quadratische Verlustfunktion.

Mittelwert der optimalen Schwellenwerte

Schwellenwert-Schétzer k 3 4 5 6
ES 0.72 0.74 0.76 0.76
GMS 0.66 0.68 0.70 0.72

Die entsprechenden Schwellenwerte sind fir die LINEX-Verlustfunktion kleiner alsfir |, da

diese eine Uberschiatzung mit einem groReren Verlust , bestraft® und die entsprechend
optimierte Change point Schétzung damit eher zu niedrigeren Dosierungen tendiert als bel
quadratischer Verlustfunktion. Beispielsweise betrdgt der Mittelwert der optimalen
Schwellenwerte fur 601.0,265 und 50 und k=6 fir de Verlustfunktion

I nex (W, W A =0.5,5=1) 0.60 fiir ES und 0.57 fir GMS.

3.3.3. Kleinste-Quadr ate-Schéat zer

Das Regressions-Modell (3.1) wird durch drei Parameter festgelegt: Regression-Abschnitt 3, ,
Regressions-Steigung 3, und Change point w. Der Kleinste-Quadrate-Schéatzer [?KQ des
Parametervektors 8 =(B,,3,,w)" minimiert den euklidischen Abstand zwischen den

beobachteten und den durch das Modell vorhergesagten Werten. Die Kleinste-Quadrate-
Schétzung W, (KQ) ist gegeben durch die dritte Komponente der Schétzung dieses Vektors.

Eine Beschreibung der Kleinste-Quadrate-Schédtzung in Change point Regressions-Modellen
vom Typ (3.1) findet sich beispielsweise in der Arbeit von HINKLEY (1969).
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3.3.4 Anwendungsbeispiel
Beispid 3:

Die Anwendung der in den vorangehenden Abschnitten beschriebenen Schatzmethoden soll
nun an einer konkreten Dosis-Wirkungs-Studie mit dem blutdrucksenkenden Medikament
Cilazapril illustriert werden (NATHOFF, ATTWOOD, EICHLER, KOGLER, KLEINBLOESEM und
VAN BRUMMELEN, 1990; BAUER und ROHMEL, 1995). In dieser Studie wurden folgende
Ergebnisse fur die Reduktion des im Sitzen gemessenen diastolischen Blutdrucks [mmH(g]
zwischen Therapiebeginn und nach 4 Wochen Behandlung mit Placebo und drei Dosierungen
von 1 H taglich verabreichtem Cilazapril erhaten (Mittelwert + SEM, Stichprobenumfang):
Placebo 0.72 £ 1.90, n=24; 1 mg Cilazapril 2.97 + 1.78, n=26; 2.5 mg Cilazapril 5.33 £
2.26, n=24; 5 mg Cilazapril 6.31 + 1.76, n = 26). Das beobachtete Dosis-Wirkungs-Profil
ist in Abbildung 5 dargestelit.

mmHg

0 1 2,5 5

mg Cilazapril

Abbildung 5: Reduktion des Blutdrucks im Sitzen in mmHg (Mittelwert + SEM) unter Placebo und 1 mg, 2.5
mg und 5 mg Cilazapril (nach NATHOFF et al., 1990)

Bel Inaugenscheinnahme der Dosis-Wirkungs-Kurve ist nicht evident, ob man die hochste
oder die zweithéchste Dosis-Gruppe as kleinste Plateau-Dosis auswahlen sollte. In einer
solchen Situation ist eine Schétzmethode mit klar definierten Eigenschaften hilfreich fur die
Entscheidungsfindung. Im vorliegenden Fall wirden ale vier Change point Schétzer die
zweithochste Dosis-Gruppe (2.5 mg Cilazapril) auswéhlen. Die integrierte Zusammenfassung
aller mit Cilazapril durchgefuhrter Studien fuhrte zu der Empfehlung, Cilazapril in einer
Dosierung von 2.5 mg bis 5 mg taglich anzuwenden (siehe NATHOFF et al., 1990).
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3.4 Vergleich der Auswahlregeln

Die oben beschriebenen Auswahlregeln sollen nun anhand der in Kapitel 3.2 eingefuhrten
Bewertungskriterien verglichen werden. Hierzu betrachten wir fir k =6 die in Abbildung 3
dargestellten Dosis-Wirkungs-Beziehungen mit den Werten 1.0, 2.65 und 5 fir
0 =\/EEQA/0); fir einen standardisierten Therapieeffekt von beispielsweise A/og =0.5
entsprechen diesen Werten Fallzahlen pro Gruppe m von 4, 28 und 100. In Monte-Carlo-
Simulationen wurden fir jede Situation 20 000 zufdllige Datensétze erzeugt. Fur die
Selektionsraten (Tabellen 4 und 5) betragt die Breite des zweisaitigen 95%-
Konfidenzintervalls maximal 0.014. Aus Beispiel 7.2 in BiscHOFF und MILLER (2000) folgt,
dass der maximale Standardfehler fir das geschétzte Risiko dann auftritt, wenn der wahre
Change point bei w=1 oder w=6 liegt und die Selektionswahrscheinlichkeiten fir die
beiden Dosierungen 0.5 betragt. Die maximale Breite des zweiseitigen 95%-
Konfidenzintervalls fur das Risiko (Tabelle 6) betragt damit 0.34. Die Simulationen wurden
mit SAS/IML durchgefihrt.

Tabelle 4 zeigt die Raten korrekter Selektion des wahren Change points. Fir 2<w<5
liefert der GMS-Schétzer (mit Ausnahme von w=5 und 8 =5) entweder die besten oder
zweitbesten Ergebnisse. Der wesentlich kompliziertere Helmert-Schétzer Ubertrifft ES und
GMS nur in wenigen Konstellationen und dann nur unwesentlich. Der KQ-Schétzer zeigt die
besten Resultate, wenn der Change point entweder fUr die niedrigste oder die hochste

untersuchte Dosis vorliegt (w=1, 6). Dies sind allerdings Situationen, die man in der Praxis

zu vermeiden sucht: Um sich ein umfassendes Bild von der Dosis-Wirkungs-Beziehung zu
verschaffen, ist man bestrebt, die Dosierungen so zu wahlen, dass die niedrigste Plateau-Dosis
nicht am Rand des untersuchten Dosis-Bereichs liegt, da sich ansonsten nicht ausschlief3en
l&sst, dass die tatséchliche Change point Dosis kleiner oder grof3er als die ausgewdhlte
Dosierung ist.



Tabelle 4: Rate korrekter Selektion der niedrigsten Plateau-Dosis fiir die in Abbildung 3 dargestellten Szenarien
und fr den Helmert-Schétzer (H), den einfachen Schwellenwert-Schétzer (ES), den Schwellenwert-Schétzer mit
gleitenden Mittelwerten (GMS) und den Kleinste-Quadrate-Schatzer (KQ). (Die fettgedruckten Zahlen

bezei chnen das jeweils beste Ergebnis fur das entsprechende Szenario; 8 = Jm [A/o) , 20 000 Replikationen).

Simulierte Rate korrekter Selektion

0 Szenario H ES GMS KQ
1 31 .33 31 A7
2 27 .30 .28 22
3 24 .25 .26 A7
4 22 .20 .22 A4
5 .19 .16 A7 14
6 15 13 .16 .30
2.65 1 40 43 31 71
2 40 42 .46 37
3 37 .38 42 .29
4 34 .33 .35 24
5 .29 .28 .28 22
6 23 21 21 A4
5 1 .61 .61 .39 .92
2 .62 .62 .69 .60
3 57 57 .64 .50
4 48 49 48 41
5 .38 .39 .33 .36
6 .26 .27 .16 .56

Von einem guten Change point-Schédtzer wirde man erwarten, dass er im Falle einer Fehl-
Selektion zumindest eine Dosis-Gruppe, die nahe am wahren Change point liegt, auswahit. In
Tabelle 5 sind fur die Szenarien 2, 4 und 6 aus Abbildung 3 die Selektionsraten fur alle Dosis-
Gruppen angegeben. Man erkennt, dass die Ergebnisse fir den einfachen Schwellenwert-
Schétzer weitgehend identisch mit denen fir den wesentlich komplizierteren Helmert-
Schétzer sind. Die zusétzliche Anwendung von Helmert-Kontrasten fuhrt damit nicht zu einer
Verbesserung der Charakteristika des ES-Schétzers. Auf der anderen Seite zeigen die
Ergebnisse fur GMS, dass der einfache Schwellenwert-Schétzer verbessert werden kann,
indem bei seiner Berechnung gleitende Mittelwerte verwendet werden. Weiterhin kann man
Tabelle 5 enthehmen, dass der KQ-Schétzer zur Auswahl von Dosis-Gruppen tendiert, die am
Rand des untersuchten Dosis-Bereichs liegen, und dieser Schétzer deshalb schlechte

Ergebnissefir w#1 und w# 6 erziet.
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Tabelle 6 zeigt fur die in Abbildung 3 dargestellten Szenarien die Risiken, maximalen
Risiken und Bayes-Risiken bel quadratischer Verlustfunktion und Gleichverteilung als a priori
Verteilung. Fur die Schéatzer H, ES und GMS zeigen die Werte fir das Risiko in Abhangigkeit
vom Change point w einen U-férmigen Verlauf. Das gleiche gilt fir den KQ-Schétzer und
6 =1, wéhrend fur 8 =2.65 und 8 =5 das Risko mit wachsendem w monoton zunimmt.
Der GMS-Schétzer liefert bezlglich des maximalen und des Bayes-Risikos die besten
Resultate fir 6 =1 und 6 = 2.65 sowie das zweitbeste Ergebnis beziiglich des Bayes-Risikos
fur 8 =5. Mit Ausnahme der Konstellationen 8 =2.65, w=1 und 8 =5 w=16 wird von

GMS auch fur die Risiken zu den 18 einzelnen Change point-Situationen das beste oder
zweitbeste Ergebnis erzielt.

Um die Unterschiede zur quadratischen Verlustfunktion zu illustrieren, werden im
folgenden exemplarisch einige Ergebnisse zur LINEX-Verlustfunktion mit A =0.5 und s=1
sowie fir 6 = 2.65 angegeben. Wie bel der quadratischen Verlustfunktion wird as a priori
Verteilung die Gleichverteilung verwendet. Die optimalen Schwellenwerte von 0.60 und 0.57
fur ES und GMS sind aufgrund der groReren , Bestrafung® einer Uberschétzung kleiner als bei
guadratischer Verlustfunktion (0.76 bzw. 0.72). Dies fuhrt zu hoheren Selektionsraten fur die
niedrigeren Dosis-Gruppen mit entsprechenden Konsequenzen fur die Trefferraten: Fir
Szenario 2 betragt die Rate korrekter Selektion 0.52 bzw. 0.57 fir ES bzw. GMS (gegenuber
0.42 bzw. 0.46 bel quadratischer Verlustfunktion), fir Szenario 6 dagegen nur 0.08 bzw. 0.07
(gegenlber jewells 0.21). Wie zu erwarten schneiden ES und GMS bezlglich des Bayes-
Risikos besser ab as ihre Konkurrenten, denn die Wahl der Schwellenwerte wurde unter
diesem Kriterium optimiert. Die Bayes-Risiken betragen 0.30 und 0.33 fur GMS und ES und
0.42 bzw. 0.46 fur KQ und H. Dass der Kleinste-Quadrate-Schétzer beziglich der LINEX-
Verlustfunktion bessere Ergebnisse liefert als der Helmert-Schétzer (die beiden Schétzer
weisen bei quadratischer Verlustfunktion das gleiche Bayes-Risiko auf) erklart sich aus der
Tatsache, dass die Selektionsraten von KQ fiur niedrigere Dosierungen grof3er sind als fur
hohere (siehe hierzu Tabelle 5).
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Tabelle 5: Rate, mit der die Dosis-Gruppen i = 1, ..., 6, als vermeintlich niedrigste Plateau-Dosis fir die in
Abbildung 3 dargestellten Szenarien 2, 4 und 6 selektiert werden und fir den Helmert-Schatzer (H), den
einfachen Schwellenwert-Schétzer (ES), den Schwellenwert-Schétzer mit gleitenden Mittelwerten (GMS) und
den Kleinste-Quadrate-Schétzer (KQ). (Die grau unterlegten Felder bezeichnen die wahre niedrigste Plateau-

Dosis; y;: Erwartungswerte in Gruppei; 8 = Jm [{A/o) , 20 000 Replikationen).

Simulierte Selektionsrate

Szenario 2 Szenario 4 Szenario 6
] g H ES GMS KQ y H ES GMS KQ y H ES GMS KQ
1 0 .00 .00 .00 00 O .00 .00 .00 .00 O .00 .00 .00 .00
2 17 19 .18 31 4 14 16 14 23 16 .16 .18 .16 .22
1 2r 30 28 22 12 18 20 .17 15 266 .17 19 .16 13
1 20 20 22 14 34 21 21 22 14 36 .18 .18 .18 A1
1 A5 14 14 10 1 22 20 22 a4 46 .18 .17 .19 A1
1 11 .10 .10 08 1 A5 13 14 12 56 17 15 .16 13
1 .09 .07 .09 A5 1 A1 .09 11 22 1 A5 .13 .16 .30
265 0 .00 .00 .00 00 O .00 .00 .00 .00 O .00 .00 .00 .00
Y2 08 09 05 29 V4 03 .04 02 10 V6 .04 .05 .02 .09
1 40 42 46 37 24 11 12 11 12 266 .09 .10 .08 .08
1 23 23 24 A5 34 24 24 28 18 36 .15 .16 .16 .10
1 a4 13 12 07 1 34 33 .35 24 46 22 23 .25 A2
1 .09 .08 .07 05 1 A8 .17 .16 16 56 26 25 .28 A7
1 .06 .05 .04 07 1 0 .09 .08 20 1 23 21 21 44
5 0 00 00 00 00 O 00 .00 .00 .00 O .00 .00 .00 .00
2 .03 .03 .01 21 14 00 .00 .00 02 1/6 .00 .00 .00 .02
1 .62 .62 .69 60 24 05 .05 .04 .07 2/6 .03 .03 .02 .03
1 20 21 22 A2 34 28 27 .37 21 36 .11 10 .10 .06
1 .08 .08 .06 03 1 48 49 48 41 46 25 25 31 A2
1 .04 03 .03 02 1 a4 15 10 A7 56 36 35 41 .22
1 02 01 01 .01 1 05 05 .02 12 1 26 27 .16 .56
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Tabelle 6: Risiko bei quadratischer Verlustfunktion, maximales Risiko und Bayes-Risiko (bei Gleichverteilung
als a priori Verteilung) fur die in Abbildung 3 dargestellten Szenarien und fir den Helmert-Schétzer (H), den
einfachen Schwellenwert-Schétzer (ES), den Schwellenwert-Schétzer mit gleitenden Mittelwerten (GMS) und
den Kleinste-Quadrate-Schétzer (KQ). (Die fettgedruckten Zahlen bezeichnen das jeweils beste Ergebnis fir das

entsprechende Szenario; 8 = Jm [A/o) , 20 000 Replikationen).

Simuliertes Risiko

6 Szenario H ES GMS KQ
1 1 5.64 4.83 5.44 5.60
2 3.50 3.02 3.32 4.04
3 2.37 2.23 233 3.40
4 2.75 2.96 2.73 3.76
5 4.96 5.37 4.94 5.56
6 9.20 9.99 9.05 9.18
Maximales Risko  9.20 9.99 9.05 9.18
Bayes Risiko 474 4.73 4.63 5.26
2.65 1 4.16 3.49 3.86 2.27
2 2.66 2.32 2.18 2.34
3 1.75 1.59 143 241
4 157 161 134 2.54
5 2.50 272 221 3.12
6 5.04 5.46 4.58 5.03
Maximales Risiko  5.04 5.46 4.58 5.03
Bayes Risiko 2.95 2.87 2.60 2.95
5 1 1.77 1.50 1.74 0.36
2 1.23 113 0.80 0.83
3 0.87 0.86 0.56 114
4 0.83 0.81 0.70 131
5 131 1.28 1.28 141
6 2.82 2.74 284 211
MaximalesRisko 2.82 2.74 2.84 211
Bayes Risiko 147 1.39 1.32 1.19

Zusammenfassend kann man schlussfolgern, dass der GM S-Schétzer einfacher zu berechnen
ist als die konkurrierenden Helmert- und Kleinste-Quadrate-Schétzer und in den meisten der
betrachteten Situationen die besseren Ergebnisse erzielt. Im folgenden Kapitel werden wir die
Glte des adaptiven Zwei-Stufen-Designs mit einem nicht-adaptiven Design in der Dose-
Response-Situation vergleichen und dabei den GMS-Schétzer zur Auswahl der niedrigsten

Plateau-Dosis fur den zweiten Studienteil verwenden.
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3.5 Vergleich zwischen adaptivem und nicht-adaptivem Design

In diesem Kapitel soll gezeigt werden, wie Change point-Schétzer nutzbringend in Dose-

Response-Studien mit adaptivem Design eingesetzt werden kénnen. Dabei betrachten wir

exemplarisch die folgenden Design-Situationen:

Ein-Stufen-Design:

Die Studie wird mit jeweils n Beobachtungen in den k+1 Behandlungsgruppen

durchgefuihrt. Wir nehmen an, dass in der Planungsphase von einem linearen Dosis-

Wirkungs-Zusammenhang ausgegangen wird und deshalb festgelegt wird, dass die Null-
k

Hypothese Hy, =(") Ho, Hg @l 2 ;. i =1,...,k, mit dem linearen Trend-Test (s.u.) zum

i=1

einseitigen Niveau a = 0.025 getestet wird.

Adaptives Zwei-Stufen-Design:
1. Sudienteil:

Der erste Teil der Studie wird mit jeweils n, Beobachtungen in den k+1
Behandlungsgruppen durchgefiihrt. Wie beim Ein-Stufen-Design nehmen wir an, dass in
der Planungsphase ein linearer Dosis-Wirkungs-Zusammenhang angenommen wird und
deshalb die Null-Hypothese H, mit dem linearen Trend-Test getestet wird. Der
Einfachheit halber betrachten wir die Situation ohne vorzeitiges Studienende mit
Beibehaltung der Null-Hypothese (a, =1.0); der lineare Trend-Test wird damit zum
einsaitigen Niveau a, =c, =0.00380 (a =0.025) durchgefiihrt. Fals H, nicht
abgelehnt werden kann (d.h., falls fur den p-Wert zum linearen Kontrast-Test gilt
p, >a,), wird mit dem GMS-Schétzer die Dosis-Gruppe mit dem Index WD{L...,k} zur

weiteren Untersuchung im zweiten Studienteil ausgewahit.

2. Sudienteil:

Der zweite Teil der Studie wird mit jeweils n, Beobachtungen in den Dosis-Gruppen O
und W durchgefiihrt. Die Null-Hypothese H ' wird mit dem einseitigen Zwei-Stichproben

t-Test getestet, der den p-Wert p, liefert. H,, kann abgelehnt werden falls p, [p, <c, .
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Fur den Vergleich von adaptivem und nicht-adaptivem Design wurden fir k=6 die
Szenarien 1-6 aus Abbildung 3 mit 8 =A/o =1.0 betrachtet. Um die Betrachtung nicht

unndtig zu verkomplizieren, wurden die Falzahlen so gewdhlt, dass der
Gesamtstichprobenumfang N fir das Ein- und das Zwei-Stufen-Design gleich ist:
n=13n, =7,n, =21, und damit N =(k+1)0h=(k+1[h +20h, =91. Die zusitzliche
Option adaptiver Designs, die Fallzahl im Verlauf der Studie entsprechend der jeweiligen
Notwendigkeit anpassen zu kdnnen (siehe auch Kapitel 4), wurde damit nicht ausgenutzt.

Die Power des Zwei-Stufen-Designs mit der Auswahlregel GMS wurde mittels Monte
Carlo Simulationen geschétzt. Es wurden jeweils 10 000 Replikationen generiert; die
maximale Breite des zweiseitigen 95% Konfidenzintervalls fur die Power betragt dann 0.02
(bei ener tatsachlichen Power von 0.50). Die Simulationen wurden mit SAS/IML
durchgefibhrt.

Die Power des Ein-Stufen-Designs lasst sich analytisch berechnen. Das gleiche gilt fir das
Zwei-Stufen-Design mit der ,idealen Selektionsregel, die fur den zweiten Studienteil stets
die wahre niedrigste Plateau-Dosis w auswéhlt. Um einen Eindruck davon zu vermitteln,
welche Power unter der oben beschriebenen Strategie maximal erzielt werden kann, wurde die
Power fur das Zwe-Stufen-Design mit dieser Auswahiregel (im folgenden mit TRUE
bezeichnet) ebenfalls bestimmt. Die entsprechenden Berechnungen wurden mit Mathematica
3.0 durchgefihrt.

Die Teststatistik des Kontrast-Tests mit Scores ¢, i =0, ...,k, bzw. des Zwei-Stichproben

t-Tests zwischen den Gruppen O und W lauten fir eine Fallzahl m pro Gruppe

k

C X, _
5 b T = u_

[

S* bezeichnet dabei den “gepoolten” Varianzschétzer aus allen Dosis-Gruppen bzw. aus den

Kontrast

Dosis-Gruppen 0 and w. Fir den linearen Trend-Test, der unter den Kontrast-Tests optimale
Power fir einen durchgehend linearen Anstieg besitzt, lauten die Scores -k/2,
-k/2+1, ..., k/2-1, k/2; der t-Test ist damit ein Spezialfall des linearen Trend-Tests fir
k =1. Unter der Null- (Alternativ-) Hypothese sind T, und T, zentral (nicht-zentral) t-
verteilt mit (k+D)(m-1) bzw. 2(m-1) Freiheitsgraden. Im Ein-Stufen-Design mit
Stichprobenumfang n pro Gruppe ist die Power des linearen K ontrast-Tests gegeben durch
Power (Ein-Stufen-Design) = Pr(Ty as 2 thaymyie) =1-G

(t(k+1)(n—l),l—a )

L sn(n.
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Dabel bezeichnet t, , , das (1-a)-Quantil der zentralen t-Verteilung mit df Freiheits-
graden, G, ist die Vertellungsfunktion der nicht-zentralen t-Verteilung mit df Freiheits-

graden und Nicht-Zentralitatsparameter

Die Power fir die Selektionsregel TRUE im adaptiven Zwei-Stufen-Design mit Fallzahlen n,

und n, im ersten und zweiten Studienteil ist gegeben durch

Uy Uy (t)

Power (TRUE)=1- [ [g,,. ., @) g, () d,dt, (3.2)

wobel O, . die Dichtefunktion der nicht-zentralen t-Vertellung mit df Freiheitsgraden und

Nicht-Zentralitétsparameter nc ist. Weiterhin bezeichnen u, und u,(t,) die Grenzen des

Ablehnungsbereichs fur die Interimanalyse bzw. die Endauswertung U, =t ;11

_ : _|n _ [N Hg—H -
Uy (L) =t gy1-c, -Gy, &) SOWie 9, = \/%19 und 9, = 1/?2 TO' Da die Fallzahl

pro Gruppe n, fir den zweiten Studienteil fest vorgegeben ist und insbesondere nicht von den

Ergebnissen des ersten Studienteils abhangt, lasst sich (3.2) wiefolgt vereinfachen:

Uy RE (t)

O
Power (TRUE) =1~ I Dienmnan (tl)EI S S (t,) o, Edtl

Uy

=1- _I gt(kﬂ)(m—wl (tl) Gt2("2-1)n92 (u2 (tl)) dtl'

In Tabelle 7 sind die Ergebnisse des Powervergleichs angegeben. Betrachtet man die Power
flr den GMS-Schétzer und die idealisierte Selektionsregel TRUE im Zwei-Stufen-Design, so
erkennt man, dass der Powerverlust durch Auswahl einer falschen Dosis-Gruppe fur den
zweiten Studienteil mit steigender Change point-Dosis anwéchst. Dies entspricht der
Erwartung, da eine Unterschdtzung der niedrigsten Plateau-Dosis wahrscheinlicher ist, wenn
der Change point im oberen Dosis-Bereich liegt.

Der Vergleich zwischen dem adaptiven und dem nicht-adaptiven Design zeigt, dass in den
Situationen, in denen die tatséchliche Dosis-Wirkungs-Beziehung von dem angenommenen
linearen Zusammenhang erkennbar abweicht, durch das adaptive Zwei-Stufen-Design in

Verbindung mit dem GMS-Schétzer ein teilweise drastischer Gewinn an Power erzielt wird
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(fUr die Szenarien 1 und 2 um 0.39 bzw. 0.16). Gleichzeitig ist auch fur die Situation, in der
die Planungsannahme perfekt erflillt ist (Szenario 6), die Power des dann optimalen Ein-
Stufen-Designs um lediglich 0.04 héher als fur das adaptive Design.

In der Arbeit von BAUER, BAUER und BUDDE (1998) sind Simulationergebnisse fir das
gleiche Vorgehen und ebenfalls bel Verwendung des linearen Trend-Tests angegeben; die
Auswahl der Dosis-Gruppe wird dort aber mit dem Helmert-Schétzer statt dem GM S-Schétzer
durchgefiihrt. Beispielsweise wurde fir die Szenarien 2, 4 und 6 eine Power von 0.92, 0.94
und 0.83 (gegentber 0.93, 0.92 und 0.84 fir den GMS-Schétzer) erzielt. Dies zeigt erneut,
dass der GM S-Schétzer, der wesentlich leichter zu berechnen ist als der Helmert-Schétzer und
im Gegensatz zu diesem intuitiv verstandlich ist, hinsichtlich seiner Charakteristika zumindest
as gleichwertig anzusehen ist.

Tabelle 7: Powervergleich zwischen nicht-adaptivem Design (linearer Trend-Test mit allen Dosierungs-
Gruppen) und adaptivem Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) (linearer Trend-Test mit alen
Dosierungs-Gruppen nach erstem Studienteil, t-Test mit Kontrollgruppe und selektierter Dosis-Gruppe nach
zweitem Studienteil) fir die in Abbildung 3 dargestellten Szenarien. GMS: Verwendung des Schwellenwert-
Schétzers mit gleitenden Mittelwerten; TRUE: Verwendung des ,idealen“ Schétzers, der stets die wahren
Change point Dosierung selektiert. (Details siehe Text).

Power
Ein-Stufen-Design Adaptives Zwei-Stufen Design
Szenario GMS TRUE
1 0.52 0.91 0.92
2 0.77 0.93 0.95
3 0.88 0.93 0.97
4 0.92 0.92 0.97
5 0.92 0.90 0.97
6 0.88 0.84 0.97

Fur einen systematischen Vergleich zwischen adaptivem und nicht-adaptivem Design muss
die Komplexitdt der in der Praxis angewendeten Entscheidungsregeln naturgemald
simplifiziert werden. Ebenso ist es notwendig, sich auf einen oder zumindest wenige der
zahlreichen Adaptionsmoglichkeiten zu beschrénken. Dennoch zeigen die oben dargestellten
Ergebnisse eindrucksvoll, wie in adaptiven Designs die akkumulierten Daten dazu verwendet
werden konnen, falsche Planungsannahmen zu identifizieren und zu korrigieren. Welitere
Beispiele dafir, wie dieses Potential in Dosis-Wirkungs-Studien genutzt werden kann, finden
sich in den Arbeiten von BAUER und ROHMEL (1995), BAUER, BAUER und BUDDE (1998),
BAUER und KIESER (1999) und FRIEDE und KIESER (1999). In den nachfolgenden Kapiteln
werden wir andere Anwendungsbereiche fir dieses Prinzip kennenlernen.
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4. Adaptive Fallzahlplanung

Entsprechend ihrer grundlegenden Bedeutung fur eine fundierte Planung klinischer Studien
und Experimente ist die Entwicklung und Verfeinerung von Methoden zur Berechnung des
notwendigen Stichprobenumfanges von jeher eines der intensiv beforschten Gebiete der
medizinischen Biometrie. Der Therapieforschung steht gegenwartig ein breites und
feingefachertes Spektrum an Verfahren fur unterschiedlichste Studiendesigns, klinische
Fragestellungen und Skalierungen der Zielvariablen zur Verfligung (siehe z.B. das Buch von
Bock, 1998, und die Ubersichten von ROEBRUCK, ELZE, HAUSCHKE, LEVERKUS und KIESER,
1997; OELLRICH, FREISCHLAGER, BENNER und KIESER, 1997; ORTSEIFEN, BRUCKNER, BURKE
und KIESER, 1997). Jedes dieser Verfahren ist aber im besten Fall so gut wie die Annahmen,
die der Fallzahlberechnung zugrunde liegen.

In der Situation normalverteilter Daten héngt der fur eine klinische Studie notwendige
Stichprobenumfang ab vom minimalen klinisch relevanten Behandlungsgruppen-Unterschied,
vom Signifikanzniveau, von der vorgegebenen Power und von der Varianz der Zielgrof3e. Der
minimale klinisch relevante Behandlungseffekt wird von medizinischen Experten spezifiziert
und hangt unter anderem von der Wirksamkeit verflgbarer Therapien in der entsprechenden
Indikation ab. Auf statistischer Ebene besteht ein weitgehender Konsens dartiber, welche
Werte fur die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art (Ublicherweise a = 0.025 einseitig oder
0.05 zweisaitig) und 2. Art (8 =0.10 oder 0.20) zu wahlen sind. Im Gegensatz dazu ist die

Variabilitét der ZielgroRe haufig mit einer erheblichen Unsicherheit behaftet, da sie durch
Faktoren beeinflusst wird, die spezifisch fur die jewellige klinische Studie sind. Beispiele
hierfir sind die Ein- und Ausschlusskritierien, der Grad an Standardisierung der verwendeten
Messmethoden, sowie die Anzahl und Ausstattung der beteiligten Zentren. Dennoch ist es
eine gangige Praxis, bei einer zu planenden Studie die Annahme Uber die Populationsvarianz
auf der Stichprobenvarianz aus einer abgeschlossenen Studie mit der gleichen Zielgrofde zu
basieren. Eine andere Moglichkeit besteht darin, vor Durchfihrung der eigentlichen
klinischen Prifung im gleichen Umfeld eine ,kleine* Pilotstudie durchzufihren, um damit
Informationen Uber die Streuung zu erhalten. Es ist jedoch offensichtlich, dass die
Durchfthrung einer solchen Pilotstudie mit dem aleinigen Ziel der Varianzschétzung im
Sinne eines moglichst effektiven Weges zur Beantwortung einer klinischen Fragestellung eine
Verschwendung von Zeit und Resourcen darstellt.

Zur Losung des dargestellten Problems schlugen WITTES und BRITTAIN (1990) das
sogenannte Internal Pilot Study Design vor. Dabei wird im Verlauf der Studie auf der Basis
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der bisang vorliegenden Beobachtungen die Varianz der Zielgréfe geschétzt und, falls
notwendig, die urspriinglich vorgesehene Fallzahl modifiziert. In die Auswertung gehen dann
die Daten aller rekrutierter Patienten ein, also auch die der internen Pilotphase.

Ein wichtiges Charakteristikum des Wittes-Brittain Designs besteht darin, dass nach der
Beendigung der Pilotphase kein Hypothesentest durchgeftihrt wird und deshalb keine Option
Zu ener vorzeitigen Studienbeendigung wegen enes deutlichen oder fehlenden
Therapiegruppen-Unterschiedes besteht. Die Daten der internen Pilotstudie werden lediglich
zur Uberpriifung der Annahmen Uber die Varianz der ZielgroRe verwendet. Demgegeniiber
erlaubt die Klasse der adaptiven Designs, die wir in den vorangehenden Kapiteln anhand des
Zwei-Stufen-Designs nach BAUER und KOHNE (1994) prototypisch dargestellt haben, sowohl
eine Modifikation der urspriinglich geplanten Fallzahl als auch einen vorzeitigen Studien-Stop
unter Kontrolle der spezifizierten Wahrscheinlichkeit fir einen Fehler 1. Art. Im Unterschied
zum Design mit interner Pilotstudie wird hier im Rahmen einer Zwischenauswertung der
relative Behandlungseffekt geschétzt und ein Hypothesentest durchgefihrt. In  der
Nomenklatur einschlégiger Guidelines (CPMP, 1995; ICH, 1999) werden diese beiden
Vorgehenswei sen durch die Bezeichnungen ,,sample size adjustment* bzw. , interim analysis*
(, Any analysis intended to compare treatment arms with respect to efficacy or safety at any
time prior to the formal completion of atrial® ; ICH, 1999) unterschieden.

In diesem Kapitel werden Methoden zur adaptiven Fallzahlplanung fur die Designs mit
interner Pilotstudie und adaptive Designs mit Zwischenauswertung vorgestellt, und es werden
die Charakteristika der resultierenden Stichprobenumfange fir beide Designtypen verglichen.
Die Darstellung basiert auf den eigenen Vorarbeiten KieSer und FRIEDE (2000a, 2000b) und
FRIEDE und KIESER (2000a, 2000b) zum Thema adaptiver Fallzahlplanung. Weiterhin gingen
die eigenen Arbeiten KIESER und WASSMER (1996) und KIESER und HAUSCHKE (1999, 2000),
Uber die Bestimmung des Stichprobenumfanges im nicht-adaptiven Design in die
Betrachtungen ein. Die Verfahren werden anhand von klinischen Studien illustriert, in denen
die entwickelte Methodik praktisch eingesetzt wurde (KIESER, 1999; MITFESSEL, ERXLEBEN,
ScHuULzE und KIESER, 1999).

4.1 Design mit interner Pilotstudie

Aus den in der Einleitung genannten Griinden sind Designs wiinschenswert, die es erlauben,

die Planungsannahmen Uber die Varianz durch Inspektion der bereits akkumulierten Daten
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wahrend des Studienverlaufs zu Uberprifen und die Fallzahl eventuell anzupassen. Dieser
Notwendigkeit wurde in der kirzlich verabschiedeten ICH-Guideline E9 , Statistical
Principles for Clinical Trials® (ICH, 1999) durch ein eigenes Kapitel 4.4 ,Sample Size
Adjustment” Rechnung getragen. Dort steht: , In long term trials there will usually be an
opportunity to check the assumptions which underlay the original design and sample size
calculations. This may be particularly important if the trial specifications have been made on
preliminary and/or uncertain information. An interim check conducted on the blinded data
may reveal that the overall response variances, event rates or survival experience are not as
anticipated. A revised sample size may then be calculated using suitably modified
assumptions, and should be justified and documented in a protocol amendment and in the
clinical study report. The steps taken to preserve blindness and the consequences, if any for

the type | error and the width of confidence intervals should be explained. The potential need

for re-estimation of the sample size should be envisaged in the protocol whenever possible.”
(Unterstreichungen nicht im Original). Die markierten Passagen bezeichnen Aspekte, die auch
fUr die folgenden Betrachtungen eine zentrale Rolle spielen: Eine Fallzahlanpassung, sofern
nicht im Rahmen einer formalen Zwischenauswertung durchgeftihrt, sollte erfolgen

* unter Beibehaltung der Verblindung sowie

» unter Kontrolle der spezifizierten Wahrscheinlichkeit fir einen Fehler 1. Art.

Fur die nachfolgenden Uberlegungen nehmen wir an, dass die ZielgroRe einer
Normalverteilung folgt. Wir betrachten dabei ein balanciertes Design mit m Patienten in

jeder der k =2 Behandlungsgruppen und bezeichnen die j -te Beobachtung in Behandlungs-
gruppe i mit X,

i1 =L,k j=1..,m. Wir nehmen an, dass die X; unabhangig und
normalverteilt mit Erwartungswert , und gemeinsamer (unbekannter) Varianz o sind.

Das Konzept der internen Pilotstudie wurde von WITTES und BRITTAIN (1990) zur
Anwendung in Klinischen Studien vorgeschlagen. Das Vorgehen lasst sich durch die
folgenden drel Schritte beschreiben:

(i) Vor Beginn der Studie wird eine vorlaufige Fallzahl pro Gruppe I\AI&.,t berechnet, die auf
einer a priori Schétzung S? der Varianz o beruht. Der Stichprobenumfang pro
Gruppe fur dieinterne Pilotstudie n;, n, < Na , wird festgelegt.

(i) Wenn 2n, Patienten die Studie abgeschlossen haben, wird die Populationsvarianz auf

der Basis dieser Daten erneut geschétzt, und durch Einsetzen dieser Schétzung S?
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anstelle von og? in die Falzahlforme erhdt man einen aktudisierten Wert fir die

notwendige Fallzahl pro Gruppe I\Alre_a.

(ili) Weitere n, = N —n, Patienten pro Gruppe werden rekrutiert. In die Auswertung der

Studie gehen die Daten aller 2N Studienteilnehmer ein.

Bemerkungen:

1.
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Die Idee eines Zwei-Stufen-Designs mit einer Uberpriifung der Planungsannahme
bezlglich der Varianz nach der ersten Stufe geht auf STEIN (1945) zurlick. Die Prozedur
von STEIN hat zum Ziel, dass die Breite des Konfidenzintervalls fir den Erwartungswert
einer normalverteilten Zufallsgrofe eine vorgegebene Marge nicht Uberschreitet. Auf
einen weiteren Unterschied zur Methode von WITTES und BRITTAIN werden wir in Kapitel
4.1.2.1 eingehen.

Der ursprungliche Vorschlag von WITTES und BRITTAIN (1990) bestand darin, N zu

wéahlen als das Maximum des urspringlich vorgesehenen und des re-kakulierten

Stichprobenumfanges, d.h., N = max(I\Aleﬁ, N « ). Damit ist die endgultige Fallzahl nie

kleiner als der in der Planungsphase vorgesehene Stichprobenumfang. Ein gravierender
Nachteil dieser Strategie besteht darin, dass bei einer urspringlich zu grof3 kalkulierten
Falzahl auch der endglltige Stichprobenumfang zu hoch ausfallen wird. Deshalb

schlugen BIRKETT und DAY (1994) vor, auf diese Restriktion zu verzichten und N zu

wahlenas N = max(n N

re—est) "
Zur Wahl der Fallzahl n, der internen Pilotstudien wurden verschiedene Vorschlége
unterbreitet. Fir das Zwei-Stufen-Verfahren von STeIN (1945) schlug SEELBINDER (1953)

eine Regel zur Bestimmung von n, vor, mit der das Optimalitétskriterium ,,Minimiere das

Maximum von E(N )— N Uber einen Bereich von ¢“ erflllt wird. MOSHMAN

re-est
(1958) gab eine Verfeinerung dieser Strategie an, bel der zusétzlich der Aspekt, dass die
Wahrscheinlichkeit eines sehr grof3en Stichprobenumfanges durch einen vorgegebenen
Wert beschrankt sein soll, in das Minimierungskriterium eingeht. Fur das oben
beschriebene Internal Pilot Study Design wahlten WITTES und BRITTAIN (1990) in ihren

Simul ationsuntersuchungen den Stichprobenumfang der internen Pilotstudie als die Hafte
der in der Planungsphase berechneten Fallzahl, d.h., n, =0.5 D(Ia. SANDVIK, ERIKSSEN,

MOWINCKEL und RODLAND (1996) schlugen eine Methode vor, die das Ziel hat, den

Stichprobenumfang der internen Pilotstudie so grol3 wie moglich zu wéhlen, und die



gleichzeitig die Wahrscheinlichkeit, mehr Patienten als fur die Gesamtstudie notwendig
sind, durch einen vorgegebenen Maximalwert begrenzt. Bel diesem Ansatz wird
vorausgesetzt, dass die Daten, die vor Studienbeginn verflgbar sind und die zur initialen
Varianzschétzung verwendet werden, eine Zufalsstichprobe der Studienpopulation
darstellen. Diese Annahme ist aber kritisch zu bewerten: Falls sie erflllt ist, kann die
Fallzahlplanung ohne interne Pilotstudie so bewerkstelligt werden, dass die tatséchliche
Power mit einer vorgegebenen Wahrscheinlichkeit mindestens so grol3 wie die

gewlnschte Power 1- 8 ist (siehe Kapitel 4.3.1 sowie BROWNE, 1995, und KIESER und

WASSMER, 1996). Andererseits gelten bel Durchfiihrung einer internen Pilotstudie die
entsprechenden Aussagen in der gleichen Weise gelten ohne die obige Voraussetzung
(siehe Kapitel 4.3.1 sowie KIESER und FRIEDE, 2000a). Deshalb bringt bel Gultigkeit der
Annahme die Durchfuhrung einer internen Pilotstudie keine Vorteile. SINGER (1999) wies
darauf hin, dass bei der Festlegung des Stichprobenumfanges der internen Pilotstudie
zusitzlich zu den Uberlegungen von SANDVIK et al. (1996) die Rekrutierungsrate und die
Beobachtungszeit der Studie zu bericksichtigen sind. Dies ist notwendig, um
sicherzustellen, dass der tatséchlich notwendige Stichprobenumfang auch dann nicht
Uberschritten wird, wenn (wie in der Praxis aus logistischen Grinden udblich) die
Rekrutierung Uber die fur die interne Pilotstudie notwendige Zahl von Patienten hinaus
fortgesetzt wird, bis das Ergebnis der Varianzschdtzung verflgbar ist. DENNE und

JENNISON (1999) wahlten als Optimalitatskriterium zur Wahl von n; die Minimierung des

Verhédtnisses E(I\Alre_a)/N fur den wahren Wert von o . Sie schlugen eine Strategie vor,

die einen Wert fir diesen Quotienten liefert, der auch bei Fehl-Spezifikation nahe bel dem
Minimum liegt.

Eine zentrale Rolle fur die Effektivitdt des Designs mit interner Pilotstudie spielt die

Varianzschéatzung, die zur Re-Kalkulation des Stichprobenumfanges verwendet wird. Im

folgenden Kapitel werden verschiedene Schatzmethoden vorgestellt und ihre Eigenschaften

untersucht. Zuvor wird noch die Testsituation eingefthrt, fir die an verschiedenen Stellen die
Anwendung der Verfahren beispielhaft dargestellt werden wird. Getestet wird die globale

Null-Hypothese H,:u, =y, =...= y,, die die Gleichheit aller k Erwartungswerte der

Behandlungsgruppen behauptet. Beispiele fur Tests von H, sind der F -Test gegen

allgemeine Alternativen oder Kontrast-Tests, die eine héhere Power beim Vorliegen

spezifischer Erwartungswertprofile besitzen (siehe Kapitel 3.5). Die Methoden zur adaptiven
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Fallzahlplanung, die im folgenden vorgestellt werden, kdnnen fir beliebige Teststatistiken,
die fUr dieses Testproblem geeignet sind, verwendet werden. Wir werden speziell den F -Test
betrachten sowie seinen Speziafal fur k =2, den t-Test. Die Teststatistik des F -Tests ist
gegeben durch

maio?. X )2 I(k-1)

> (X, - X,)? I(k(m~1)

F

My (X, - X )’

(k -1) (52
wobei X, und X die Mittelwerte in Behandlungsgruppe i bzw. der gesamten Stichprobe

bezeichnet und S® den (iblichen , gepoolten* Schitzer der Varianz innerhalb der Gruppen.

Unter H, ist F zentral F -verteilt mit (k—2)und k(m-1) Freiheitsgraden. Unter einer

vorgegebenen Alternativ-Hypothese ist F nicht-zentral F -verteilt mit der selben Anzahl an
Freiheitsgraden und Nicht-Zentralitétsparameter

Z(IJi _H)z
F=mE>———.

0_2

k
Dabel bezeichnet H:%Zui den Mittelwert der k Erwartungswerte der Behandlungs-

gruppen. Daraus folgt, dass die Fallzahl pro Gruppe N, die notwendig ist, um bei Vorliegen
des Kklinisch relevanten Effektes die Null-Hypothese zum Niveau a mit ener

Wahrscheinlichkeit 1- 3 zu verwerfen, gegeben ist durch die kleinste ganze Zahl, die die
folgende Bedingung erfillt:
1- GFk—l,k(N—l),S ( fk‘l!k(N‘l):l‘U’) 21- B

In der obenstehenden Formel bezeichnet R die Vertellungsfunktion der F -Verteilung

k(m-1);
mit (k-1)und k(m-1) Freiheitsgraden und Nicht-Zentralitétsparameter 4. f,_,, 110
bezeichnet das (1-a)-Perzentil der zentralen F -Vertellung mit der gleichen Anzahl von

Freiheitsgraden.
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4.1.1 Varianzschétzer und ihre Eigenschaften

4.1.1.1 Einfache Varianzschatzer

Wir nehmen im folgenden an, dass die Stichprobe der internen Pilotstudie in jeder
Behandlungsgruppe n, Beobachtungen enthélt. Bel ungleicher Randomisierungswahrschein-

lichkeit fur die k Gruppen kénnen die nachfolgenden Methoden entsprechend modifiziert

werden.
Gepoolter k-Sichproben-Varianzschatzer

Die Ubliche gepoolte Schéatzung der Varianz innerhalb der Gruppen ist gegeben durch

S<—$mple = 1) @ X - X

Die Berechnung von S,f_mle erfordert die Entblindung der Behandlungsgruppen-

Zugehdrigkeit fur die Patienten der internen Pilotstudie, womit unweigerlich wahrend der
laufenden Studie die relativen Behandlungseffekte bekannt werden. Dies widerspricht der
Charakterisierung von Fallzahladjustierungen als Verfahren des verblindeten Data Reviews in
internationalen Guidelines (s.0.) und macht zudem die Etablierung eines unabhéngigen Data
and Safety Monitoring Committees (DSMC) notwendig (CPMP, 1995; ICH, 1999). Ein
solches Board stellt sicher, dass die Ergebnisse Uber die Therapiegruppen-Unterschiede nicht
an Personen, die unmittelbar an der Studie beteiligt sind, weitergegeben werden, was
ansonsten eine Quelle fir ene Verzerrung der Studienergebnisse wére. Diese
Vorsichtsmal3nahme bedeutet einen zusétzlichen logistischen Aufwand fir die Studie. Eine
weitere Unannehmlichkeit der vorzeitigen Entblindung innerhalb dieses Designs liegt darin,
dass keine Option zu einer vorzeitigen Beendigung der Studie mit einer Ablehnung der Null-
Hypothese besteht, selbst wenn fir die interne Pilotstudie ein deutlicher Behandlungsgruppen-
Unterschied mit einem hochsignifikanten Ergebnis vorliegen wirde. Aber ist es wirklich
glaubwirdig und sinnvoll, dass sich in einer solchen Situation das IDMB lediglich auf eine
Uberpriifung der notwendigen Fallzahl beschrankt? Es gibt also triftige Grunde, fir das
Design mit interner Pilotstudie verblindete Varianzschétzer vorzuziehen, sofern diese nicht
erhebliche Nachteile bzgl. der Effizienz der Fallzahlschdtzung mit sich bringen. Zur
Untersuchung dieser Fragestellung werden wir deshalb spater in diesem Kapitel die k-
Stichproben-Varianzschétzung mit den nachfolgenden beschriebenen verblindeten Varianz-

Schétzverfahren vergleichen.
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Ein-Stichproben-Varianzschatzer

Die einfachste Varianzschétzung, die ohne Entblindung des Randomisierungscodes berechnet
werden kann, erhdlt man durch Ignorieren der Tatsache, dass die Beobachtungen aus k

Gruppen herrtihren. Der Ein-Stichproben-V arianzschétzer ist gegeben durch

S e = Eu;zk S (X, - X )L
- e = ij - . D‘
| kn, -1 £ JZ ] U

Der Erwartungswert von Sf_ . in der k-Stichproben-Situation |&sst sich einfach aus der

folgenden Varianzzerlegung ableiten:

K 0 __ZD_knl __ZDD'(—_—ZD
é JZ(xij X)) E—é ]Z(xij Xi) %I'FH% DZ(XL X)) H (4.1)

Darausfolgt:

E(Slz—sample) = E%ﬁ@ i(xij - X)Z%

_ 1 EB )2 ) 2 « _—2%
Tk 1 Y )+E(k Domen b =) in
— 2 nl . —2

o +knl_1D;(ui—u)

Adjustierter Ein-Stichproben-Varianzschétzer

Man erhdlt den adjustierten Ein-Stichproben-Varianzschéitzer SZ,, indem man die Ein-
Stichproben-Varianz um ihre Verzerrung unter dem unter der Alternativ-Hypothese H,
angenommenen Erwartungswertprofil pi, ..., 4, korrigiert. Damitist S; definiert als
k
2 _ 2 _ n * ok
Sadj - Sl—&imple knl_llz(l'll H ) :

Nach Konstruktion ist S?2

- €inunter H, unverzerrter Varianzschétzer, der ohne Entblindung
der Behandlungsgruppen-Zugehdrigkeit berechnet werden kann. Dieser Schatzer ist eine
Veralgemeinerung der Vorschldage von GouLb und SHIH (1992) und ZUCKER, WITTES,
SCHABENBERGER und BRITTAIN (1999) fur zwel Behandlungsgruppen auf die algemeine

Situation k = 2.
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Eigenschaften der einfachen Varianzschéatzer

Im Zusammenhang mit den oben angegebenen einfachen Varianzschétzern stellen sich

folgende miteinander verwandte Fragen:

1.

Welchen Vortell bzgl. der resultierenden Fallzahl bringt eine Entblindung der
Behandlungsgruppen-Zugehorigkeit zum Zwecke der Varianzschdtzung, d.h., welche

Unterschiede ergeben sich bei der Fallzahl-Rekalkulation unter Verwendung von S,f_m,le
imVergleichzu S, oder SZ;?

Wie grol3 ist der Unterschied bzgl. der resultierenden Fallzahl, wenn man statt der
adjustierten Ein-Stichproben-Varianz Sﬁdj die nicht-adjustierte Variante, d.h., die einfache
Ein-Stichproben-Varianz S’ .. der gepoolten Stichprobe zur Fallzahl-Rekalkulation
verwendet?

Welche Konsegquenzen ergeben sich fir die resultierende Fallzahl, wenn bei Verwendung

von SZ, die fur die Adjustierung angenommenen Erwartungswerte g, nicht mit den

adj

tatsachlichen Erwartungswerten p; tbereinstimmen?

Bevor wir diesen Fragen fur den Speziadfall des F -Tests nachgehen, werden die hierzu

notwendigen Eigenschaften der einfachen Varianzschdtizer im folgenden Satz

zusammengefasst.

Satz 7:
Seien X; ON(y,,0?), i =1..,k, j =1...,m, unabhangig. Dann gilt fiir die Erwartungswerte

2 2 2 .
von S(—sample’ S1—%1mple Und Sadj'

E(Sf—sample) = 02 ’

m
E(Slz—sample) = 02 + km—_lAZ,

m
E(S%) =0 +W—1(A2 -9%).

Fur die Varianzen von S¢ e, SPempe Und SZ; gilt:

4

Var (S ) = 05

20* 2m N
Var (S) ame) =Var(Sy) = km—1%+ km—1?%
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k k
Dabei bezeichnen A = Z(ui -m)* und &%= Z(ui* —H*)Z mit den unter der Alternativ-

Hypothese angenommenen Erwartungswerten 1, , i =1, ..., K.

Beweis:
Nach Definition der nicht-zentraden Chi-Quadrat-Verteilung gilt fir unabhangige
Zufalsvariablen Y,ON(n,,0?), j=1,... q,

Z(Y -Y)?

S 0Ox, ),

wobei )(j_l(z‘?) die nicht-zentrale Chi-Quadrat-Verteilung mit q-1 Freiheitsgraden und

Nicht-Zentralitatsparameter
J =\ 2
Z (n;, -m
g = T

bezeichnet. Weiterhin gilt fir Erwartungswert und Varianz von X§—1 (3):

E(Xeu@) =(a-1)+9 (4.2)
Var (X4 (9)) = 2((q-1) +29) (4.3)

k(m 1)

(siehe z.B. JoHNsoN und Kotz, 1970). Daraus folgt ———>S7 o e DX ims i campe) UND

km-1
O_ S.L sample |])(km—l("‘91 sample) mlt
K 2
> mlg, — ;)
79k—§imple == 0_2 = O’ (44)
k m )
Z Z (l‘li - H) m X
_ =1 )= _ —\2
ﬁl—mmple - J 0_2 - F Z (H. - H) : (45)
Durch Einsetzen von (4.4) und (4.5) in (4.2) und (4.3) und Berticksichtigung der Definition
S% = Sl anpe —%_1 &? folgen die Behauptungen. n

Im folgenden Satz 8 sind die Konsequenzen fur den resultierenden Stichprobenumfang bei

Verwendung der oben genannten Varianzschétzer zur Fallzahladjustierung zusammengefasst.
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Dort wird die fur eine Vielzahl von Testproblemen giltige Annahme getroffen, dass sich der
notwendige Stichprobenumfang pro Gruppe N durch eine Formel der folgenden Struktur

approximieren l&sst:
2
N :A(k,a,B)[g—z. (4.6)
Dabel bezeichnet a das Niveau, 1- 3 die angestrebte Power und & der minimale klinisch

rlevante Therapieeffekt mit 52 = Z(ﬂf ~m' ] und den unter der Alternativ-Hypothese

angenommenen Erwartungswerten u, i =1, ..., K.
Fur die Null-Hypothese H, : i, = i, =...= 1, und den F -Test gilt nach FRIEDE (2000a)
die Darstellung (4.6) mit

Ak, 0, B) = (Y XEapa ~ (K =2) +2,5)". (47)
In Formel (4.7) bezeichnet Xf-l,l—a das (1-a) - Quantil der zentralen Chi-Quadrat-Verteilung
mit (k —1) Freiheitsgraden und z_; das (1- ) - Quantil der Standardnormalverteilung. Eine

Fallzahl-Approximationsformel vom Typ (4.6) gilt darlber hinaus beispielsweise fir
Kontrast-Tests (siehe Kapitel 3.5; Herleitung der Approximationsformel analog zu den in
KIESER und HAUSCHKE, 1999, verwendeten Methoden), fur Aquivalenz-, Nicht-
Unterlegenheits- und Uberlegenheits-Studien in der Zwei-Stichproben-Situation und dem
Parallelgruppen-Design (KIESER und HAUSCHKE, 1999) sowie in Crossover-Studien mit zwei
Perioden und zwei Behandlungen (L1u und CHow, 1992; KIESER und HAUSCHKE, 2000).

Satz 8:
For X, ON(;,0%), i =1...,k, j =1..,m, unabhéngig, soll eine Null-Hypothese H, zum
Niveau o getestet werden. Falls die durch die Erwartungswerte u , i =1, ..., k, spezifizierte

Alternativ-Hypothese gilt, soll die Null-Hypothese mit der Wahrscheinlichkeit 1- 3

abgelehnt werden konnen. Die hierzu notwendige Fallzahl pro Gruppe N lasse sich

k
approximativ mit einer Formel von der Struktur (4.6) bestimmen, wobei &2 = Z (/JI - H*)z .

1=1
Im Rahmen einer internen Pilotstudie erfolge eine Fallzahl-Rekalkulation, bel der die mit

n, < N Beobachtungen pro Gruppe berechnete Varianzschatzung S’ in die Approximations-
formel (4.6) eingesetzt wird. Die resultierende Fallzahl pro Gruppe sei mit N(SZ) bezeichnet.
Dann gilt:
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N(S ) = N(SEy) + = DAk, 1, B) (4.8
=~ N( ad,)+ Lk a,p). (4.8b)
E(N(S)) =N+ m(k,a,ﬁ)%g—lﬁ (4.93)
km-1 0 H
=N +lu\(k,a, B)%g —15, (4.9b)
K 0 H
B 204 2m H
Var (N(S? o)) =Var (S) = 1% = 1@%@5

- tm-1 2m Héggﬂ/ar(sf_we) (4.108)

k(m-1) km 1

0.2 2
- %Jr ) @Sg Eﬂ/ar(sk_mle) . (4.10b)

Bewes:

Der Bewels von (4.8a) folgt direkt durch Einsetzen von S¢ . und SZ; in (4.6). Die

Beziehung (4.9a) folgt aus der Linearitdt von N(SZ) in S* und den Ergebnissen fiur die

Erwartungswerte von S7_, . und S,

in Satz 7. (4.10a) folgt aus den entsprechenden

Ergebnissen fur Var (S” sampie) UN Var (S%,) . Die Approximationen (4.8b), (4.9b) und (4.10b)

adj

ergeben sich direkt aus den fir die Ublichen Stichprobenumfénge gultigen Beziehungen

I—m:|_,|:1'2, und km-1 =1. ]
km-1 Kk k(m-1)
In der folgenden Tabelle 8 ist fur den Test von H, @y, = 4, =...= u, mit dem F -Test der

approximative Bias von N, nach (4.9a) angegeben, der aus einer Fehl-Spezifikation von A,

ad

d.h., fir A=10, T #1, bei der Berechnung von SZ, resultiert. Fiir festen Wert von 1 ist

adj
der Bias monoton fallend mit steigender Anzahl k der Behandlungsgruppen, so dass der
maximale Bias fur k =2 erreicht wird. Fur 7 =+/2 entspricht der Wert fur den Bias dem

Unterschied zwischen N und N, ; diese Differenz ist nach (4.80) unabhéngig von den
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A

Werten fir A? und o?. Die Abweichung des Erwartungswertes von N, vom tatsachlich

adj
bendtigten Stichprobenumfang pro Gruppe N aufgrund einer Fehl-Spezifikation von A ist
selbst fir den extremen Fall, dass der wahre Therapiegruppen-Unterschied 50% grol3er als die
klinisch relevante Differenz ist, moderat; fur die Mehrzahl von Studien, die im Design mit
interner Pilotstudie durchgefiihrt werden, ist dieser Unterschied irrelevant. Das gleiche gilt fir

den Unterschied zwischen der Fallzahl bei Verwendung der unadjustierten Ein-Stichproben-

Varianz S} ;. bzw. der adjustierten Variante SZ; .

Tabelle 8: Approximativer Bias von Nadj nach (4.8a), der aus einer Fehl-Spezifikation von A bei Berechnung
von Sgdj resultiert, fur den Test von Hy : py = u, =...= g, mit dem F-Test. Zweiseitiges Signifikanzniveau
a =0.05, Power 1- 3 =0.80(0.90), Anzahl Behandlungsgruppen k =2, ...,5, wahrer Behandlungsgruppen-
Unterschied A, unter Alternativ-Hypothese angenommener Behandlungsgruppen-Unterschied 6 und A =71 .
(Die Werte fur 1 = «/5 entsprechen der Differenz Nl_mp,e - Nadj der Fallzahlen pro Gruppe bel Verwendung
der nicht-adjustierten und der adjustierten Ein-Stichproben-Varianz).

Approximativer Bias von Nadj

K 2 3 4 5
T
0.5 -3 -2 -2 -2
(-4) (-3) (-3) (-2
J2 4 3 3 2
) 4 ©) ©)
15 5 4 3 3
(7 ©) 4 4
20 12 9 8 7
(16) (12) (10) 9)

Formel (4.10b) gibt Aufschluss Uber die Variabilitét der resultierenden Fallzahl schatzungen.
Demnach ist die Varianz der Fallzahl pro Gruppe bel Verwendung der verblindeten Schétzer

st cmple OCEN S?

adj

um den Faktor 1+E%§ groBer ist as fir den Schatzer S? ., der

Entblindung voraussetzt. Unter der Annahme 6 = A ist dieser Faktor beispielsweise stets
i} ng kK _. S .

<1.25 fur - < re Fur die Hypothese H, : i, = 1, =...= 1, und den F -Test entspricht

diesfir a =0.05 und 1- 3 =0.80 (0.90) notwendigen Fallzahlen pro Gruppe von 31 (42) fir
k=2 und 18 (23) fur k =5. Dain der Praxis derartige Fallzahlen eher eine untere Grenze

darstellen, um die Implementierung einer internen Pilotstudie Uberhaupt in Erwagung zu
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ziehen, ist der ,Preis’, der fur die Nicht-Entblindung bezlglich der Varianzerhohung der
resultierenden Fallzahl zu bezahlen ist, in der Regel moderat.

Zusammenfassend wird aus diesen Betrachtungen deutlich, dass es sowohl hinsichtlich des
Bias als auch der Variabilitét der resultierenden Fallzahl in aller Regel keinen fur die Praxis
relevanten Unterschied bedeutet, ob man eine sehr einfache verblindete Varianzschétzung wie
die adjustierte oder nicht-adjustierte Ein-Stichproben-Varianz der gepoolten Stichprobe oder
den entblindeten Varianzschétzer verwendet. Dieses Ergebnis ist nicht zuletzt vor dem
Hintergrund der im nachsten Kapitel beschriebenen EM-Algorithmus-basierten Methode zur

verblindeten Varianzschatzung im Auge zu behalten.

4.1.1.2 EM-Algorithmus-basierter Varianzschéatzer

Die Anwendung des EM-Algorithmus auf das Problem der verblindeten Varianzschédtzung
fur eine Mischung von Normalverteilungen wurde von GouLD und SHIH (1992) fur k =2
Behandlungsgruppen vorgeschlagen. Im folgenden wird die Verallgemeinerung dieser
Prozedur fur beliebiges k = 2 beschrieben (siehe hierzu auch KIeser und FRIEDE, 2000b). In
der Situation verblindeter Behandlungsgruppen-Zugehorigkeiten konnen dieselbigen als
fehlende Werte angesehen werden. Entsprechend des Vorschlags von GouLD und SHIH (1992)
geht die EM-Algorithmus-basierte Prozedur dann wie folgt vor. Nach einer adaguaten
Initialisierung der Gruppenmittelwerte und der Varianz wird in einem sogenannten E-Schritt
fir jede Beobachtung die bedingte Wahrscheinlichkeit berechnet, einer bestimmten
Behandlungsgruppe anzugehoéren, gegeben die aktuellen Parameterschdtzungen. Die
Berechnung erfolgt mit dem Bayes schen Theorem unter der Annahme einer a priori

Wahrscheinlichkeit von 1/k fir jede Beobachtung, einer bestimmten Behandlungsgruppe

anzugehoren. Im folgenden M-Schritt werden diese bedingten Wahrscheinlichkeiten
verwendet, um Maximum-Likelihood-Schétzer der Erwartungswerte und der Varianz fir die
vollstandigen Daten zu berechnen. Die E- und M-Schritte werden wiederholt, bis sich zwel
aufeinander folgende Schétzungen fur die Varianz um weniger als ein vorgegebenes ¢
unterscheiden (Vorschlag von GouLb und SHIH, 1992, mit € =0.01) bzw. bis sich die
aufeinander folgenden Schatzungen fur alle Parameter um nicht mehr als eine vorgegebene
Genauigkeit unterscheiden (Vorschlag von SHIH, 1992, mit € =0.001).

Um geeignete Werte fur die Initialisierung zu finden, wurde von GouLD und SHIH (1992)

vorgeschlagen, wie folgt vorzugehen: Aus dem Q-Q-Plot der beobachteten Daten gegen die
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Perzentile der Normalverteilung wird mit der Kleinste-Quadrate-Methode die zugehérige
Regressionsgerade geschétzt. Die Steigung dieser Geraden wird als Startwert fur die
Standardabweichung  verwendet. Einen Startwert fir den  Wertebereich  der
Behandlungsgruppen-Mittelwerte erhdt man, indem man den Startwert fir ¢ mit einer

Schitzung fir den maximalen standardisierten Behandlungseffekt 6 = (u,. — U, )/O

= min_y,. Von GouLb und SHIH (1992) wurde
L. ofL....K4

as ,typischer” standardisierter Behandlungseffekt in klinischen Studien der Wert 0.35

vorgeschlagen. Die Startwerte fur die u,,i =1, ...,k, erhdlt man aus diesem Wertebereich

durch symmetrische und aquidistante Wahl um die Abszisse der geschétzten Regressiondlinie.

Beachtet man, dass die Steigung der Regressionsgeraden ungefdhr identisch mit der

geschétzten Ein-Stichproben-Standardabweichung S_,,,. ist und die Abszisse mit dem

Mittelwert aller Beobachtungen der gepoolten Daten Ubereinstimmt, so lassen sich sehr
dhnliche Startwerte wesentlich einfacher und ohne Berechnung der Regressionsgeraden
bestimmen. Eine detaillierte Beschreibung der EM-Schritte findet sich in GouLb und SHIH
(1992) sowie in FRIEDE (2000b) und FRIEDE und KIESER (2000b). In den letztgenannten
Arbeiten ist auch das zugrundeliegende statistische Modell und sein Zusammenhang mit dem

verwendeten Randomisierungsverfahren beschrieben.

Review der in der Literatur berichteten Eigenschaften des EM-Algorithmus-basierten

Varianzschatzers

Nach der Publikation von 1992 wurden in einer Vielzahl von Folgearbeiten von GouLbd und
SHIH zahlreiche Eigenschaften der EM-Algorithmus-basierten Prozedur untersucht. Sémtliche
Ergebnisse basieren allerdings auf Monte-Carlo-Simulationen, aus denen die folgenden
Schlussfolgerungen gezogen wurden. Die Prozedur liefert demnach Varianzschétzungen, die
sehr gut mit den wahren Werten von ¢ (ibereinstimmen (GouLD und SHiH, 1992; GouLD,
1995; GouLD, 1997), und die nicht von der Wahl der Startwerte abhéngen (GouLD und SHIH,
1992; SHiH, 1992). Das eigentliche Ziel der Varianzschatzung ist deren Verwendung fur die
Fallzahladjustierung. Ergebnisse verschiedener Simulationsstudien legen nahe, dass die EM-
Algorithmus-basierte Prozedur die gewlnschte Power erreicht, auch wenn in der
Planungsphase o fasch spezifiziert wurde (SHIH und GouLb, 1995; GouLDb, 1997; GOuLD
und SHIH, 1998; SHIH und LONG, 1998). Falls die EM-Algorthmus-basierte Prozedur
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tatséchlich gute Schétzer fur die Varianz innerhalb der Behandlungsgruppen liefert, scheint
daraus zu folgen, dass man Uber die Varianzzerlegung (4.1) Informationen Uber den
tatsichlichen Behandlungsgruppen-Unterschied in Erfahrung bringen kann, ohne den
Randomisierungs-Code zu brechen. GouLb (1995, 1997) schloss aus den Ergebnissen seiner
Simulationen, dass der vorgeschlagene Algorithmus die Varianz zwar gut schétzt, aber mit
Hilfe der Relation (4.1) keine Schlussfolgerungen Uber die Gruppenunterschiede gezogen
werden kdnnen. Aufgrund des algebraischen Zusammenhangs zwischen den beiden Grof3en
ist dies kein intuitiv einleuchtender Befund. Darliber hinaus wird berichtet, dass auch aus den
Schétzungen, die der Algorithmus fir die Erwartungswerte liefert, keine Information tber den
tatsachlichen Therapieeffekt abgeleitet werden kann. Auch diese Eigenschaft ist in hohem
Mal3e unplausibel, da der Algorithmus keinen der zu schdtzenden Parameter vor dem anderen
auszeichnet und deshalb zu erwartet ist, dass entweder alle oder keine der Schadtzungen
brauchbar sind. Weiterhin wurde in Simulationen gezeigt, dass die Prozedur robust gegen das
Vorliegen von Heterogenitét und Block-Effekten ist, wie sie z.B. in Multicenter-Studien
auftreten, und damit das Verfahren auch fir diese Anwendungssituation geeignet erscheint
(SHIH und LONG, 1998). AuRRerdem wurde die Verwendung der Prozedur in Longitudinal-
Studien (SHIH und GouLD, 1995) sowie in Studien mit gruppensequentiellem Design (GouLD
und SHIH, 1998) vorgeschlagen.

Neuere Ergebnisse Uber Eigenschaften des EM-Algorithmus-basierten Varianzschatzers

Es ist naheliegend, einen Vergleich zwischen den einfachen Varianzschétzern und dem
komplizierten EM-Algorithmus-basierten Verfahren durchzufiihren, zumal in der Arbeit, in
der die Prozedur eingefihrt wurde (GouLD und SHIH, 1992), auch eine Variante der
adjustierten Ein-Stichproben-Varianz beschrieben wurde. Dennoch beruhen sdmtliche im
vorangehenden Abschnitt genannten Ergebnisse zum EM-Algorithmus-basierten Verfahren
auf Simulationsuntersuchungen ohne Berlicksichtigung eines alternativen Verfahrens als
Kontrolle. In der Arbeit von KIESER und FRIEDE (2000b) wurden deshalb in einer Monte-
Carlo-Simulationsstudie die Eigenschaften des EM-Algorithmus-basierten Verfahrens mit

denen der einfachen Varianzschétzer verglichen. Betrachtet wurden die Situationen k =3 und

k =5 bei einer Populationsvarianz von o =1 und verschiedenen Szenarien beziiglich der
Falzahlen pro Gruppe der internen Pilotstudie und der Erwartungswerte der

Behandlungsgruppen, mit maximalen Behandlungsgruppen-Unterschieden zwischen 0.2 und
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0.7. Fir Werte von a =0.05,1- 8 =0.80 und den F -Test entsprechen diesen Situationen
Fallzahlen pro Gruppe zwischen 26 und 483. In der folgenden Tabelle 9 sind die Mittelwerte
und Standardabweichungen fiir die Schitzwerte von o angegeben, die in 10 000
Replikationen fir n, =30 ermittelt wurden. Fir die EM-Algorithmus-basierte Prozedur
wurden die Iterationen durchgefihrt bis zwei aufeinanderfolgende Schéatzungen der Varianz
um weniger als € =0.001 differierten. Wie wir von Satz 7, Kapitel 4.1.1, wissen, lassen sich
fir die einfachen Varianzschétzer die Mittelwerte und Standardabwei chungen auch anal ytisch
berechnen. Aus Griinden der Vergleichbarkeit sind im folgenden auch fur diese Schétzer die

Simul ationsergebni sse angegeben.

Tabelle 9: Simulierte Mittelwerte (Standardabweichung) der Varianzschétzer bei einem wahren Wert o2 =1
und Fallzahl pro Gruppe n,; fur die Varianzschétzung (10 000 Replikationen).

Simulierter Mittelwert (SD) der geschétzten Varianz

EM- Adj. Ein- Ein-Stichproben-  k-Stichproben-
Szenario Algorithmus- Stichproben-  Varianzschétzer  Varianzschétzer
(K, Hos -oes L) basierter Varianzschatzer
Varianzschatzer

(0.0,0.1,0.2) 0.978 (.146) 1.002 (.151) 1.009 (.151) 1.002 (.151)
(0.0,0.175, 0.35) 0.991 (.148) 1.001 (.153) 1.022 (.153) 1.002 (.152)
(0.0,0.25,0.5) 1.009 (.151) 0.999 (.156) 1.041 (.156) 0.999 (.151)
0.0,0.35,0.7) 1.051 (.157) 1.002 (.162) 1.084 (.162) 1.001 (.152)
(0.0,0.05,0.1,0.15,0.2) 0.984 (.114) 1.001 (.114) 1.006 (.117) 1.001 (.118)
(0.0, 0.875, 0.175, 0.265, 0.35) 0.993 (.115) .0999 (.118) 1.015(.118) 0.999 (.117)
(0.0, 0.125, 0.25, 0.375, 0.5) 1.011(.118) 1.002 (.121) 1.033 (.121) 1.001 (.119)
(0.0, 0.175, 0.35, 0.525, 0.7) 1.039 (.121) 1.000 (.123) 1.062 (.123) 1.000 (.119)
(0.0,0.0,0.1,0.2,0.2) 0.986 (.115) 0.999 (.118) 1.007 (.118) 1.000 (.119)
0.0, 0.0, 0.175, 0.35, 0.35) 1.002 (.116) 1.000 (.119) 1.024 (.119) 1.000 (.117)
(0.0,0.0,0.25,0.5,0.5) 1.029 (.119) 1.001 (.121) 1.052 (.121) 1.002 (.117)
(0.0,0.0,0.35,0.7,0.7) 1.075(.124) 1.000 (.126) 1.098 (.126) 1.000 (.117)

Die Ergebnisse zeigen, dass zwischen den verschiedenen Verfahren lediglich geringfligige
Unterschiede bestehen. Der Mittelwert der geschétzten Varianz hangt bei der EM-
Algorithmus-basierten Prozedur vom (unbekannten) maximalen Behandlungsgruppen-
Unterschied ab, wobei fur kleinere Effekte die tatséchliche Varianz unterschétzt und for
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grofRere Uberschétzt wird. Die Standardabweichung der geschétzten Varianzen ist fir die EM-
Algorithmus-basierte Prozedur weitgehend identisch mit denen der anderen V arianzschétzer.

Auch Vergleiche zwischen den Varianzschétzverfahren beziiglich anderer Charakteristika
(z.B. Betrachtung der Wahrscheinlichkeit, vorgegebene Werte fur die Power zu erreichen
bzw. zu unterschreiten) fuhrten zu dem Ergebnis, dass sich die Methoden nur marginal
unterscheiden.

Diese Befunde lassen Zweifel aufkommen, ob die in der Literatur und der
Anwendungspraxis bislang zu beobachtende Bevorzugung des komplexen EM-Algorithmus-
basierten Verfahrens gegentiber den einfachen Schétzverfahren gerechtfertigt ist. Eine tiefer
gehende Untersuchung zeigt, dass die Prozedur von GouLD und SHIH grundsétzliche Defizite
aufwelst, die zur Konsequenz haben, dass sie zur verblindeten Varianz- und Fallzahlschétzung
nicht brauchbar ist. Eine detaillierte Darstellung der Methoden und Ergebnisse sowie eine
Diskussion dieses Problemkreises findet sich in FRIEDE (2000b) und FRIEDE und KIESER
(2000Db).

Dem EM-Algorithmus-basierten Verfahren sind folgende Defizite inhérent:

1. Die Information Uber das verwendete Randomisierungsverfahren wird beim Algorithmus
nicht berticksichtigt:

Wie in FRIEDE (2000b) und FRIEDE und KIESER (2000b) gezeigt wird, hangt das statistische
Modell und damit die Likelihood-Funktion, die dem Problem zugrunde liegt, von dem in der
konkreten Anwendungssituation benutzten Randomisierungsverfahren ab. Die a priori

Wahrscheinlichkeit 1/k fur die Zugehdrigkeit zu einer speziellen der k Behandlungsgruppen,

die von GouLD und SHiH fir den Algorithmus vorgeschlagen wurde, nimmt implizit an, dass
die Randomisierung entsprechend dem Verfahren durchgefiihrt wird, das fir k=2 der
Munzrandomisierung entspricht. Falls ein anderes Randomisierungsverfahren, beispielsweise
die Blockrandomisierung, zum Einsatz kommt, muss die Likelihood-Funktion entsprechend

modifiziert werden.

2. Das Stop-Kriterium sichert nicht die Konvergenz des Algorithmus':

Dieser Sachverhalt liegt darin begrindet, dass die Differenz zwischen den Schétzern zweier
aufeinander folgender EM-Schritte nicht monoton abnimmt, sondern zwar typischerweise
bereits nach wenigen Iterationen ,klein® ist, danach aber deutlich anwéchst und sich erst
anschlieRend nach Uberschreiten eines Maximums streng monoton dem Wert Null anndhert.
Iteriert man die Prozedur so lange, bis Konvergenz erreicht ist, so kdnnen hierzu, unter

anderem abhangig von der Initialisierung, teilweise mehrere tausend EM-Schritte notwendig
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sein. In den Abbildungen 6 und 7 des folgenden Kapitels 4.1.1.3 ist dieser Sachverhalt fir
zwel Anwendungsbeispiele anhand der Darstellung der Schétzwerte und der Differenzen
aufeinander folgender Schatzungen in Abhangigkeit vom Iterationsschritt illustriert.

3. Die Schatzwerte hangen von der Initialisierung ab:

Dieser Befund steht im Widerspruch zu den oben zitierten anderslautenden Behauptungen in
der Literatur und ist eine direkte Konsequenz des vorgenannten Defizits. Fur verschiedene
Initialisierungen wird das Stop-Kriterium nach unterschiedlicher Zahl von Iterationsschritten
mit jeweils unterschiedlichen aktuellen Schdtzungen erreicht bevor es zu einer Konvergenz

des Algorithmus' gekommen ist. Daraus resultieren unterschiedliche Schatzwerte.

Paradoxerweise erklart das Konvergenzverhalten des Algorithmus zusammen mit der
angewendeten Stop-Regel, warum die zahlreichen Simulationsuntersuchungen zur EM-
Algorithmus-basierten Prozedur verninftige Ergebnisse lieferten: Das vorgegebene Stop-
Kriterium fuhrt in den meisten Fallen dazu, dass nur sehr wenige Iterationen durchgefihrt
werden. Der resultierende Varianzschatzer liegt damit sehr nahe bei dem Startwert (aber
konsistent darunter), der, wie wir oben gesehen haben, selbst nicht weit von der Ein-
Stichproben-Varianz entfernt ist.

Die Defizite 1 und 2 (und damit auch 3) lief3en sich durch entsprechende Modifikationen
des Verfahrens eliminieren, um damit ein adaquates Verfahren zur Maximum-Likelihood-
Schétzung der Varianz bei unbekannter Gruppenzugehorigkeit zu erhalten. Das folgende
Ergebnis aus FRIEDE (2000b) und FRIEDE und KIESER (2000b) zeigt, dass dieser Weg nicht
erfolgversprechend ist: In der Situation verblindeter Behandlungsgruppen-Zugehorigkeit und
Falzahlen der internen Pilotstudie, die kleiner as der tatséchlich notwendige
Stichprobenumfang sind, liefert die Maximum-Likelihood-Schdtzung Werte fir die Varianz,
die bei grof3er Streuung deutlich unter dem wahren Wert liegen. Damit scheidet das EM-
Algorithmus-basierte Verfahren endgultig as ernsthafter Konkurrent zu den einfachen
Methoden aus.

Im folgenden Kapitel wird die praktische Anwendung der verschiedenen Verfahren zur
verblindeten Fallzahladjustierung an zwei klinischen Studien, die im Design mit interner
Pilotstudie durchgefihrt wurden, vorgestellt. Insbesondere werden an diesen Datensétzen die
Defizite 2 und 3 der EM-Algorithmus-basierten Prozedur illustriert.
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4.1.1.3 Anwendungsbeispiele

Beispidl 4:

In einer randomisierten, doppelblinden Multicenter-Studie, die zum Zeitpunkt der Erstellung
dieser Schrift noch nicht abgeschlossen war, wird die Wirksamkeit und Vertraglichkeit zweier
Dosierungen eines Antidementivums mit Placebo bel Patienten mit Alzheimer Krankheit
verglichen. Der 26-wdchigen doppelblinde Therapiephase geht eine 4-woéchige
medikationsfreie Run-in-Phase voraus, in der die Untersuchungen zur Verifizierung der
Einschlussdiagnose durchgefiihrt werden. Entsprechend den Vorgaben in einschldgigen
Guidelines (LEBER, 1990; CPMP, 1997) ist die Wirksamkeit von Antidementivain den beiden
Ebenen , kognitive Leistungsfahigkeit* und , globales klinisches Zustandsbild® nachzuwei sen.
Als Messinstrument zur Beurteilung von Therapieeffekten bezliglich des erstgenannten
Bereiches wurde in dieser Studie die kognitive Subskala der Alzheimer’s Disease A ssessment
Scale (ADAS-cog; ZielgrolRe: Differenz zwischen Therapiebeginn und Therapieende (Woche
26)) verwendet (ROSEN, MoOHs und DAvVis, 1984), die gewissermal3en das Standardverfahren
fur diese Fragestellung darstellt. Zur Erfassung der Wirksamkeit in der zweiten Ebene wurde
der Fragebogen Alzheimer’'s Disease Cooperative Study - Clinical Global Impression of
Change (ADCS-CGIC) eingesetzt (ZielgrofRe: ADCS-CGIC bel Therapieende (Woche 26)).
Dieses Verfahren wurde durch die Alzheimer’ s Disease Cooperative Study Group (ADCS) im
Hinblick auf eine Empfehlung der US-amerikanischen Food and Drug Administration (FDA)
entwickelt. Entsprechen dieses Vorschlages der FDA soll in klinischen Studien mit
antidementiven Medikamenten eine globale Beurtellung verwendet werden, die auf einem
Interview des Patienten durch einen Kliniker basiert (SCHNEIDER €t al., 1997). Im Rahmen der
konfirmatorischen Auswertung der vorliegenden Studie ist die Wirksamkeit simultan fur
beide ZielgrofRen nachzuweisen, und zwar moglichst fir beide aktiven Behandlungsgruppen
gegen Placebo und, falls ein deutlicher Dosis-Trend erkennbar ist, unter Umstanden auch fir
die hohere Dosierung gegen die niedrigere. Damit liegt ein komplexes multiples Testproblem
vor, dessen Umsetzung in eine adaguate Analysestrategie (Festlegung der multiplen
Testprozedur und der Tests fir die entsprechenden Hypothesen) erheblichen Einfluss auf den
notwendigen Stichprobenumfang hat. Um die Betrachtungen nicht unnétig zu
verkomplizieren, nehmen wir im folgenden an, dass die Verénderung des ADAS-cog die
einzige ZielgrofRe ist, und dass die Auswertung mit dem F-Test zum zweiseitigen Niveau

a =0.05 erfolgen soll. Die Planungsannahmen fur die Fallzahlberechnung (1- £ =0.90)
waren 0 =2.04 (u, =0.0,u, = u, =2.5) und o =6.0. Im Prifplan war festgelegt, dass die

Standardabwei chung nach der Rekrutierung von 80% der Patienten (jedoch auf der Basis von

72



mindestens 60 abgeschlossenen Patienten) im Rahmen einer internen Pilotstudie geschétzt
werden und der Stichprobenumfang falls notwendig angepasst werden sollte. Im
urspringlichen Protokoll war zur verblindeten Varianzschétzung die von GouLb und SHIH
vorgeschlagene Methode, erweitert auf k = 3 Behandlungsgruppen (siehe Kapitel 4.1.1.2 und
KIESER und FRIEDE, 2000b) vorgesehen. Nachdem die oben genannten Defizite der EM-
Algorithmus-basierten Prozedur evident wurden, wurde in einer Prifplananderung vor
Durchfthrung der Varianzschézung festgelegt, dass die adjustierte Ein-Stichprobenvarianz-
Methode verwendet werden sollte.

Die interne Pilotstudie umfasste n=96 Patienten und lieferte Werte fir die nicht-
adjustierte bzw. adjustierte Ein-Stichproben-Standardabweichungen von s, =5.83 bzw.

S, =9.71 (KIESER, 1999). In Abbildung 6 sind die Schéatzwerte fur die Standardabweichung

sowie die Differenzen aufeinander folgender Schéatzungen der EM-Algorithmus-basierten
Prozedur fur die Initialisierungen 6 = 0.35 (schwarze Linien) und 8 = 0.50 (graue Linien) in

Abhéngigkeit vom Iterationsschritt dargestellt.
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Abbildung 6: Schatzwerte fur die Standardabweichung s;, (durchgezogene Linien) sowie Differenzen
aufeinander folgender Schatzungen s;) —S;j;q) (gestrichelte Linien) der EM-Algorithmus-basierten Prozedur fur

die Initialisierungen 6 =0.35 (schwarze Linien) und 6 =0.50 (graue Linien) in Abhangigkeit vom
Iterationsschritt. Dreiarmige Studie in der Indikation Alzheimer Krankheit, Zielgréi3e Differenz des ADAS-cog
Scores zwischen Therapiebeginn und -ende.
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Man erkennt den oben beschriebenen typischen Verlauf der EM-Schritte mit zunéchst kleinen
Differenzen zwischen den sukzessiven Schétzwerten, die dann deutlich anwachsen um nach
Uberschreiten eines Maximalwertes gegen Null zu konvergieren. Wahlt man, wie von GouLD
und SHIH (1992) vorgeschlagen, as Kriterium fir den Stop des Algorithmus das
Unterschreiten einer Schranke ¢ fir die Differenz der geschétzten Varianzen, so kénnen
vollig unterschiedliche Ergebnisse resultieren. Beispielsweise stoppt fir 6 =0.35 und

€ =0.01 die Iteration bereits nach zwel Schritten (s, =S, =0.008) mit einer geschéatzten
Standardabweichung von s, =5.72. Der Algorithmus ist aber zu diesem Zeitpunkt noch

weit von der Konvergenz entfernt, denn der Unterschied zwischen zwei Schéatzwerten nimmt

danach deutlich zu bis zu dem maximalen Wert s, — S5, = 0.17 nach 33 Iterationsschritten,

und unterschreitet erst im 46. Zyklus die Genauigkeit € =0.001. Der Schatzwert fur die

Standardabweichung von s, =3.53 verandert sich danach auch bei fortgesetzter Iteration

nicht mehr. Der Wert, gegen den der Algorithmus konvergiert, ist fir beide Initialisierungen
gleich, er wird fur die kleinere Initialisierungskonstante aber spéter erreicht.

Unter den urspringlichen Planungsannahmen waére ein Stichprobenumfang pro Gruppe
von 92 notwendig. Der geschétzten nicht-adjustierten bzw. adjustierten Ein-Stichproben-
Standardabweichung entsprechen Fallzahlen von 87 bzw. 83, so dass auf der Basis dieser
Schétzungen nicht unbedingt die Notwendigkeit zu einer Anderung der urspriinglich
vorgesehenen Anzahl zu rekrutierender Patienten besteht. Hatte man jedoch die EM-
Algorithmus-basierte Prozedur mit dem Schatzwert, der sich nach Konvergenz des
Algorithmus' ergibt, verwendet, so hétte man geschlussfolgert, dass es ausreicht, lediglich 33
Patienten pro Behandlungsgruppe in die Studie einzuschliefen. Nimmt man die
Planungsannahmen als korrekt an, so betrégt die Power mit der durch die Prozedur von
GouLb und SHIH nahegelegten Fallzahl nicht wie gewiinscht 90% sondern lediglich 52%.
Zwar ist die Studie derzeit noch nicht abgeschlossen und deshalb die gepoolte entblindete k -
Stichproben-Standardabweichung noch nicht verfigbar, doch kann aufgrund der oben
angegebenen Defizite des Verfahrens nach GouLb und SHIH und der Ergebnisse fur die
einfachen verblindeten Schétzmethoden davon ausgegangen werden, dass die aus der EM-
Algorithmus-basierte Prozedur resultierende Schdtzung deutlich unter der gepoolten
Standardabweichung liegt und die resultierende Fallzahl die tatséchlich notwendige erheblich
unterschétzt.

Dass dieses Verhalten des EM-Algorithmus nicht darauf zurtickzufihren ist, dass der

urspringliche Vorschlag von GouLb und SHIH (1992) fur zwei Behandlungsgruppen auf die
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Situation k >2 veralgemeinert wurde oder der ADAS-cog-Score eine ordinal-skalierte
Variableist (alerdings mit einem breiten Wertebereich zwischen 0 und 70 Punkten), zeigt das
folgende Beispiel fur k =2 und normalverteilte Zielgrolie.

Beispidl 5:
In einer randomisierten, doppelblinden referenz-kontrollierten Multicenter-Studie mit 12
Wochen Behandlungsdauer wurde die Anwendung von Budesonid mit zwei unterschiedlichen
Inhalationssystemen bei Patienten mit leichtem bis mittelschwerem Brochialasthma
untersucht (MITFESSEL, ERXLEBEN, SCHULZE und KIESER, 1999). Ziel dieser Studie war es,
die Aquivalenz eines neuen Flourchlorkohlenwasserstoff (FCKW)-freien Inhalators, des
MAGhalers®, und eines konventionellen FCKW-haltigen Inhalators nachzuweisen. Die
Zielgrofde war der Mittelwert des forcierten exspiratorischen Volumens in 1 Sekunde (FEV1)
der Messungen nach 4, 8 und 12 Wochen Therapie. In der Planungsphase konnte Uber eine
Literaturrecherche keine Studie mit dieser Zielgrofie identifiziert werden. Als Grundlage der
Falzahlplanung diente deshalb eine Schéatzung der Varianz, die Uber Extrapolation der
Ergebnisse einer abgeschlossenen Studie mit einer wesentlich kirzerer Behandlungszeit
gewonnen wurde. Aufgrund dieser unsicheren Vorinformation wurde im Prufplan vorgesehen,
die Planungsannahme o =0.70 mit der EM-Algorithmus-basierten Prozedur nach GouLD
und SHIH zu Uberpriifen, nachdem 60 prufplan-konforme Patienten die Studie abgeschlossen
haben.

Fur die Varianzschétzung waren die Daten von 61 Per-protocol-Patienten verfigbar. Fir
die Initialisierung 6 = 0.35 lag die Differenz zweier aufeinander folgender Schatzungen der
Standardabweichung nach lediglich zwei EM-Schritten unter der spezifizierten Genauigkeit

von &€ =0.01. Der Algorithmus stoppte mit einem geschatzten Wert von s, =0.705, der

praktisch identisch mit dem fir o angenommenen Wert ist. Allerdings zeigt die Differenz
zweler aufeinander folgender Schétzungen wiederum den bereits aus Kapitel 4.1.1.2 und aus
Beispiel 4 bekannten Verlauf (Abbildung 7). Das Maximum der Differenz wird fur 6 =0.35
hier erst nach 130 Iterationsschritten erreicht, und fihrt man mehr als 170 Iterationen durch,
so erhdt man als Schatzwert s;;,,, = 0.52, wasin krassem Widerspruch zur Planungsannahme
steht. Fals man dem Schatzwert, gegen den das EM-Algorithmus-basierte Verfahren
konvergiert, Glauben schenkt, so wirde dies bedeuten, dass man nur 55% der urspriinglich
geplanten Patientenzahl bendtigen wirde, um die vorgesehene Power zu erreichen
(Fallzahl planung nach KIESER und HAUSCHKE, 1999).
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Die Ein-Stichproben-Schatzung der Standardabweichung ist unter der Alternativ-
Hypothese der gleichen Wirksamkeit der beiden Inhalationssysteme unverzerrt und in dieser
Situation identisch mit der adjustierten Schdtzung. Der erhaltene Schéatzwert ist

S emple = Sag =0.72 und liegt damit so nahe bei der Planungserwartung, dass keine

Fallzahladjustierung notwendig ist.
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Abbildung 7: Schatzwerte fur die Standardabweichung s;, (durchgezogene Linien) sowie Differenzen
aufeinander folgender Schatzungen s;) —S;j,q) (gestrichelte Linien) der EM-Algorithmus-basierten Prozedur fur

die Initialisierungen 6 =0.35 (schwarze Linien) und 6 =0.50 (graue Linien) in Abhangigkeit vom
Iterationsschritt. Zweiarmige Aquivalenzstudie in der Indikation leichtes bis mittelschweres Brochialasthma,
Zielgrofe Mittelwert des forcierten exspiratorischen Volumens in 1 Sekunde (FEV,) der Messungen nach 4, 8
und 12 Wochen Therapie.
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4.1.2 Kontrolleder Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art

4.1.2.1 Fallzahladaption mit entblindetem Varianzschéatzer

Simul ationsuntersuchungen von WITTES und BRITTAIN (1990) und BIRKETT und DAY (1994)
zeigten, dass fur das Design mit interner Pilotstudie bei Verwendung des entblindeten
gepoolten Varianzschétzers zur Falzahladjustierung und der Ublichen t-Teststatistik zur
Auswertung eine Uberschreitung der nominalen Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art
auftreten kann. Die tatséchliche Fehlerrate lag zwar in den meisten praktisch relevanten
Situationen nicht wesentlich Uber dem vorgegebenen Niveau o, doch fihrten die mit dieser
Frage verbundenen Unwéagbarkeiten offensichtlich dazu, den Passus,, ... the consegquences (of
a sample size adjustment), if any for the type | error ... should be explained” in die ICH E9-
Guideline (ICH, 1999) aufzunehmen. Erstaunlicherweise dauerte es nach Erscheinen der
Arbeit von WITTES und BRITTAIN fast 10 Jahre, bis fir das Problem der Fehlerkontrolle
Losungen publiziert wurden. Unabhéngig voneinander aber nahezu gleichzeitig fanden
mehrere Forschungsgruppen unterschiedliche Zugange zur Berechnung bzw. Kontrolle der
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art.

DENNE und JENNISON (1999) schlugen vor, zur Kontrolle des a-Niveaus die
Freiheitsgrade des t-Quantils, das den Ablehnungsbereich des t-Tests festlegt, zu adjustieren,
um so der Tatsache Rechnung zu tragen, dass die Gesamtfallzahl aufgrund einer
Varianzschétzung aus den Studiendaten erfolgt. Obwohl die Idee intuitiv einleuchtend ist,
bleibt dieser Ansatz unbefriedigend, weil der Wert zur Adjustierung der Freiheitsgrade durch
Simulationen ermittelt wurde und die Einhaltung des nominalen Niveaus ebenfalls nur durch
Simulationen Uberprift wurde. Die analytische Berechnung der tatséchlichen
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art gelang CorFFey und MULLER (1999) fur das lineare
Modell und WITTES, SCHABENBERGER, ZUCKER, BRITTAIN und PROSCHAN (1999) und KIESER
und FRIEDE (2000a) fur die t-Test-Situation. Durch entsprechende Kalkulationen unter der
Alternativ-Hypothese konnten die Power-Charakteristika des Internal Pilot Study Designs fir
verschiedene Fallzahladjustierungs-Strategien ebenfalls analytisch untersucht werden
(CoFrFey und MULLER, 1999; ZUCKER, WITTES, SCHABENBERGER und BRITTAIN, 1999; KIESER
und FRIEDE, 2000a).

In der Arbeit von WITTES et al. (1999) findet sich eine schéne Begriindung daflr, warum
bei Fallzahladjustierung mit dem entblindeten gepoolten Varianzschétzer und Auswertung mit

der Ublichen t-Teststatistik das o -Niveau verzerrt ist. Dort wird gezeigt, dass die gepoolte

Stichprobenvarianz, die im Design mit festem Stichprobenumfang o erwartungstreu schétzt,
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in der vorliegenden Situation in der Erwartung kleiner als die Populationsvarianz ist. Als
Konsequenz Uberschreitet die t-Teststatistik die kritische Schranke zu héufig. Bel dem
urspringlichen Vorschlag von STEIN (1945) gingen in die Varianzschéatzung, die fur die
Teststatistik verwendet wird, nur die Daten der internen Pilotstudie ein. Damit wurde zwar die
Kontrolle des o -Niveaus garantiert, doch ist dieses Verfahren insbesondere bei
vergleichsweise grofRem Anteil des zweiten Studienabschnitts am Gesamtstichprobenumfang
fur die Praxis nicht zufriedenstellend. In einer Arbeit von PROSCHAN und WITTES (2000)
wurde ein Varianzschétzer angegeben, der wie die Ubliche gepoolte Stichprobenvarianz die
Daten aler Studienteilnehmer berlicksichtigt, aber auch in Designs mit der Option zu einer
Fallzahladjustierung o unverzerrt schétzt. Bei Verwendung der zugehorigen Teststatistik im
Internal Pilot Study Design wird deshalb das nominale Niveau a nicht Uberschritten.

Die Techniken, die zur analytischen Berechnung des tatsichlichen Fehlers 1. Art
verwendet wurden, weisen bei allen Unterschieden charakteristische Ahnlichkeiten auf. Im
folgenden sollen die wesentlichen Ideen am Beispiel des Ansatzes von KIESER und FRIEDE
(2000a) fur die t-Test-Situation illustriert werden. Dabei betrachten wir das einseitige
Testproblem H,:u, =y, gegen H,:u, >u,. Bei vorgegebenem Niveau a soll beim

Vorliegen eines klinisch relevanten Therapiegruppen-Unterschiedes 6 =y, — i, >0 die

Null-Hypothese mit einer Wahrscheinlichkeit 1- 3 abgelehnt werden. Fir bekanntes o2

kann der notwendige Stichprobenumfang pro Gruppe N sehr gut approximiert werden durch

2
N =2G(21“’;+ﬂ)w2. (4.11)

Es sei angemerkt, dass sich die Naherungsformel (4.11) als Spezialfall fur k = 2 aus (4.6) und
(4.7) ergibt.

Der erste Schritt zur Berechnung des tatséchlichen a -Niveaus besteht darin, die bei der
Auswertung zu verwendende Teststatistik so zu zerlegen, dass die Bestandteile unabhéngig
oder bedingt auf die Varianzschétzung der internen Pilotstudie (die die Gesamtfallzahl
determiniert) unabhangig sind. Dies ermdglicht die Bestimmung der gemeinsamen Dichte der
Teststatistik. Die Integration dieser Dichte Uber den Ablehnungsbereich liefert dann die

tatsachliche Rate fur einen Fehler 1. Art a,, . In KIESER und FRIEDE (2000a) wurde dieser

Weg fir die Teststatistik T~ beschritten. Der einzige Unterschied zwischen der (iblichen t-
Teststatistik und T™ besteht darin, dass letztere eine Varianzschétzung verwendet, die sich aus
den beiden gepoolten Varianzen S?, i=1,2, der Stichproben vor (i =1) bzw. nach der

Fallzahladjustierung (i = 2) zusammensetzt:
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oo (Mt le —*Xz |
2 S
wobei
s= | AT g, 2D o (4.12)
2(n,+n,-2) 2(n,+n,-2)

Bei festem Stichprobenumfang 2(n, +n,) folgt T™ unter Ho der zentralen t-Verteilung mit
2(n, +n, —2) Freiheitsgraden. Die Struktur von S™ ermdglicht die Bestimmung der Dichte

der Teststatistik T auch fir das Design mit interner Pilotstudie, bei dem die Fallzahl eine

Y _ Y _ 2
Zufalsvariable ist. Mit den Transformationen D = nl;nz Exl 2X2, Vv, =w,
o o
i =1, 2, |8sst sich die Teststatistik darstellen in der Form
T = D ,
v, +V,
2(n,+n,-2)
und die Fallzahl-Adjustierungsregel lautet
| 24 +Zl— )2
N, (59 =207 ) g
N
= v, . 4.13
TR (4.13)

Die ZufalsgrofRe V, ist chi-quadrat-verteilt mit 2(n, —1) Freiheitsgraden. Bedingt nach V, ist
V, (= ,transformierte” Varianz der nach der Fallzahladjustierung rekrutierten Stichprobe) chi-
quadrat-verteilt mit 2(n, —1) Freiheitsgraden. Weiterhin sind D und V, bedingt nach V,

+ —

unabhangig, und D ist normalverteilt mit Erwartungswert 1/nl 2n2 P 7o nd varianz 1.
g

Damit ist die gemeinsame Dichte von D, V, und V, gegeben durch das Produkt der

entsprechenden Dichten, und unter der Null-Hypothese H, gilt:

AV ValHo) = Gy (D B, (), (V).

np-1)

Dabel bezeichnet I o die Dichte der Normalverteilung mit Erwartungswert u und

)
Varianz ¢? und g,; die Dichte der zentralen Chi-Quadrai-Verteilung mit df Freiheits-

graden.
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Die tatsichliche Wahrscheinlichkeit fir einen Fehler 1. Art a, fur den einseitigen t*-Test

erhadt man nun durch Integration der Dichte f (d,vl,v2|H ») Uber den Ablehnungsbereich:
a. = L L Lz(mmzz)lw)rnﬁnvj_z) f(d,v;,v,|H,) dd dv, dv, . (4.14)
Hier ist zu bemerken, dass n, und damit auch die Dichte f(d,v,,v,|H,), der kritische Wert

by +n,-202-« UND O, VOM nominalen Niveau o, der Power 1- 3, dem Stichprobenumfang

der internen Pilotstudie 2n,, der Populationsvarianz ¢ *, dem klinisch relevanten Unterschied
A und von der angewendeten Fallzahladaptionsregel abhangen. Mit der Fallzahlformel (4.11)
konnen die Werte fur 1-8, A und o® zusammengefasst werden zu dem notwendigen
Stichprobenumfang pro Gruppe N bel gegebenem Niveau a . Im Gegensatz zu den Arbeiten
von CoFrey und MULLER (1999) und WITTES et al. (1999), wo die tatséchliche Fehlerrate in
Abhangigkeit von mehreren unbekannten Parametern angegeben wurde, kann man sich nun
bei der Darstellung auf einen einzigen unbekannten Parameter (N ) und die bekannten Grofen
a und n, beschrénken. Diese Eigenschaft werden wir uns weiter unten zu Nutzen machen,
wenn wir ein Verfahren zur Fehlerkontrolle herleiten. Abbildung 8 zeigt das tatséchliche
Niveau a,, fur a =0.025 in Abhéngigkeit von n, und N fur die Fallzahladaptionsregel von
BIRKETT und DAy. Die Berechnungen wurden mit der Software Mathematica 3.0
durchgeftihrt.

Fur feste Wertevon N nimmt die tatséchliche Rate eines Fehlers 1. Art mit zunehmendem
Stichprobenumfang der internen Pilotstudie ab und ndhert sich dem nominalen Niveau a .

Umgekehrt liegt bel festem Wert von n, das tatséchliche Niveau a,, nahe beim nominalen

Niveau o, wenn die Werte von N im Vergleich zu n, hinreichend ,, grof3* oder , klein® sind.

Heuristisch erklart sich dieses Verhalten aus der Tatsache, dass in diesen Situationen die Zahl
der Patienten, die nach der internen Pilotstudie zusétzlich aufgenommen werden, sehr grol
bzw. sehr klein ist im Vergleich zu der Zahl bereits rekrutierter Studienteilnehmer. Die
Prozedur mit Fallzahladaption verhdlt sich deshalb in diesen Situationen sehr &hnlich zum

Design mit festem Stichprobenumfang.
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Abbildung 8: Tatséchliche Wahrscheinlichkeit fur einen Fehler 1. Art a . fur ein nominales einseitiges Niveau

a =0.025 und den t* -Test im Design mit interner Pilotstudie und der Fallzahladaptionsregel nach BIRKETT und
DAY (1994). Fallzahl pro Gruppe der internen Pilotstudie n, , notwendige Fallzahl pro Gruppe N .

Aufgrund der Abhangigkeit von a,, vom unbekannten tatsachlich notwendigen
Stichprobenumfang pro Gruppe N ist das tatsachliche Niveau in einer konkreten praktischen
Situation unbekannt. Da a,, Uber (4.14) stetig von N abhéngt und diese Funktion den oben
beschriebenen Verlauf aufweist, existiert jedoch fir jeden festen Wert von n, ein Wert N™
flr den das tatsachliche Fehlerniveau maximiert wird. Dies ermdglicht die Bestimmung einer

oberen Schranke a.>* fur die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art, die lediglich von den

bekannten Design-Parametern o, n, und der Fallzahladaptionsstrategie abhangt. Somit kann

das maximal erreichte Niveau flr ein beliebiges Design mit interner Pilotstudie bestimmt und
damit der in der ICH E9-Guideline (ICH, 1999) erhobenen Forderung Rechnung getragen
werden.

In Tabelle 10 sind fir beispielhafte Situationen das maximal erreichte Fehlerniveau a

und die Fallzahl pro Gruppe N™, fir die dieses Maximum erreicht wird, fir die

Adaptionsregel von BIRKETT und DAY angegeben. Man sieht, dass sich die Werte fir N™
fur verschiedenes a nur marginal unterscheiden und im wesentlichen vom Stichproben-

umfang der internen Pilotstudie abhdngen. Die durch lineare Regression ermittelte Naherung
N™ =170 +17 approximiert den wahren Wert sehr gut und kann als Startwert fur die

exakte Bestimmung von N™ verwendet werden.
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Tabelle 10: Maximale tatsichliche Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art a 2" und zugehdrige Fallzahl pro

Gruppe N™* fir den t -Test im Design mit interner Pilotstudie zum einseitigen nominalen Niveau a und
Fallzahladaptionsregel nach BIRKETT und DAY (1994).

Fallzahl pro

Girrlljtpelrar?e?wer Maximales tatsichliches Niveau a j5* Zugehdrige Fallzahl pro Gruppe N™

Pilotstudien,

a =0.025 a=0.05 a =0.025 a=0.05

10 0.0339 0.0629 30 26
20 0.0294 0.0564 40 38
30 0.0279 0.0543 52 50
50 0.0268 0.0526 76 76
100 0.0259 0.0514 136 134
150 0.0256 0.0509 192 192
200 0.0255 0.0507 248 248

Die Ergebnisse fir a .« kdnnen nun dazu benutzt werden, ein adjustiertes nominales Niveau

a.; SO zu bestimmen, dass die zugehdrige maximal erreichte Wahrscheinlichkeit eines

adj

Fehlers 1. Art a nicht Uberschritten wird. Fur feste Werte von 1-3 und n, und eine
spezifizierte Fallzahladaptionsregel ist das tatséchliche Niveau o,  eine stetige und
monotone Funktion der nominaen Fehlerrate. Damit kann das adjustierte Niveau a,; durch
L 6sen der folgenden Gleichung gefunden werden:

O (@) =a. (4.15)

Gleichung (4.15) kann wie folgt iterativ gel0st werden:

a

o Startwert fir o, : ay) =a B—
azq (@)

adj

« Schritt i desAlgorithmus’ (i 21): a{) =a ;" maxa =
aact (aadj )

» Stop des Algorithmus', falls agy(a;;;) —a < ¢ fur eine vorgegebene Genauigkeit € > 0;

. . — (5)
definiere a4 =0, -

82



In Tabelle 11 sind die adjustierten Niveaus a., fir den einseitigen t"-Test und die nominalen
Wahrscheinlichkeiten eines Fehlers 1. Art a = 0.025 und 0.05 und verschiedene Stichproben-
umfange der internen Pilotstudie n, angegeben. Fir die Berechnungen wurde eine

Genauigkeit von € =0.0001 verwendet.

Tabelle 11: Adjustiertes Niveau a4 , fur das die tatsachliche Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art fir den

einseitigen t” -Test im Design mit interner Pilotstudie und Fallzahl adaptionsregel nach BIRKETT und DAY (1994)
durch a kontrolliert wird.

Adjustiertes Niveau o

Fallzahl pro Gruppe der

internen Pilotstudie n, a = 0.025 o =0.05
10 0.0178 0.0387
20 0.0210 0.0440
30 0.0223 0.0459
50 0.0233 0.0475
100 0.0241 0.0487
150 0.0244 0.0491
200 0.0245 0.0493
Bemerkungen:

1. Im Zusammenhang mit der Verwendung verblindeter Varianzschatzer zur Fallzahl-
adjustierung wurde die Teststatistik t* von GouLD und SHIH (1992) benutzt, um fir
hypothetische Beispiele die Auswirkung einer Fallzahlanpassung auf das Fehlerniveau zu
illustrieren. Aufgrund der Tatsache, dass in dieser Arbeit die Uberlegungen stets in
Abhéngigkeit vom unbekannten Wert der Populationsvarianz o angestellt wurden, blieb
durch diese Betrachtungen die fir die Praxis relevante Frage des tatsachlichen
Fehlerniveaus in einer gegebenen Design-Situation sowie die Kontrolle derselben
unbeantwortet.

2. Mit den Ergebnissen fiir den t” -Test lassen sich sofort obere Schranken fiir die tatsichliche
Fehlerrate (und damit auch adjustierte Niveaus) fur den t-Test herleiten. Fur die tbliche

gepoolte Varianzschatzung S* folgt aus (4.12) die Abschétzung
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>n1+n2—4
n +n, -2

. /nl +n, -4
PI‘HO(t > tn1+n2_2’1_a)s PI‘HOE = mtmnz—m—a E

Nach Publikation der Arbeit von KIESER und FRIEDE (2000a) wurde evident, dass es nicht

s? (SY)?,

und damit

notwendig ist, diesen Umweg zu beschreiten. Vielmehr lassen sich die Berechnungen mit
ghnlichen Argumenten, wie sie fir den t -Test benutzt wurden, auch direkt fir die t-
Teststatistik durchfuhren. In Kapitel 4.1.2.2 wird dieses Vorgehen am Beispiel der
Fallzahladjustierung mit der verblindeten adjustierten Ein-Stichproben-V arianz dargestellt.
3. In Analogie zu den oben angestellten Uberlegungen oder unter V erwendung der Techniken

von CorrFeY und MULLER (1999) lassen sich a3 und a,, auch fur den Vergleich von k

Behandlungsgruppen mit dem F-Test berechnen. Wir haben uns bel der Darstellung auf
den Zwei-Stichproben-Fall beschrénkt, weil sich fur diesen, anders as fir die Situation
k>2, die Verfahren zur Fehlerkontrolle be Verwendung der entblindeten
Stichprobenvarianz direkt auf entsprechende Methoden bei Verwendung verblindeter

Varianzschétzungen Ubertragen lassen (siehe Kapitel 4.1.2.2).

4.1.2.2 Fallzahladaption mit verblindetem Varianzschatzer

Verwendet man wie durch die ICH E9-Guideline nahegelegt einen verblindeten
Varianzschétzer zur Fallzahladjustierung, so gibt es zwei Moglichkeiten, das vorgegebene
Signifikanzniveau zu kontrollieren. Zum enen kann bei der Auswertung ein
Randomisierungstest verwendet werden. Satz 9 im folgenden Kapitel zeigt, dass dann die
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art auch im Design mit interner Pilotstudie durch a
kontrolliert wird, wenn der Test zum Niveau a durchgefthrt wird. Falls bei der Auswertung
die Origina-Teststatistik verwendet werden soll, lassen sich durch Verallgemeinerung der
Ergebnisse des vorangehenden Kapitels Aussagen Uber die tatséchliche Fehlerrate gewinnen.
Wir werden aber sehen, dass dies, im Gegensatz zur erstgenannten Option, fir jede
Teststatistik separat bewerkstelligt werden muss, und schon im Falle des F-Tests eine
einfache Ubertragung der fir den t-Test erfolgreichen Methodik nicht zielfiihrend ist.
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Auswertung mit Randomisier ungstest

Randomisierungstests basieren auf dem Modell, dass die in einer randomisierten Studie
beobachteten Werte der Zielgrolie feste Zahlen sind und die Null-Hypothese behauptet, dass
die Behandlung keinen Einfluss auf diese Zahlenwerte hat. Die Behandlungsgruppen-
Zugehorigkeiten sind dann unter der Null-Hypothese austauschbar. Die Null-Hypothese kann
getestet werden, indem alle Permutationen der Gruppen-Zuordnung, die unter dem
verwendeten Randomisierungsschema maoglich sind, gebildet werden und die entsprechende
Verteillung einer geeigneten Teststatistik T berechnet wird. Wir gehen auf die Theorie dieser
Tests im folgenden nur insoweit ein, wie wir sie fur unsere Zwecke bendtigen. Fur
weitergehende Einfuhrungen sei auf die Lehrbiicher von Goob (1994) und EDGINGTON
(1995) verwiesen. BERGER (2000) hat kirzlich in einem lesenswerten Beitrag haufig genannte
Argumente fur und wider Randomisierungstests einer kritischen Prifung unterzogen und
deren tatséchliche Vor- und Nachtelle bei der Auswertung klinischer Studien
gegenlbergestel|t.

Mit T sei im folgenden die fir den Randomisierungstest gewahlte Teststatistik bezeichnet,
mit X, =(X,, ..., X,,) der Vektor der unabhéngig und identisch verteilten Zielgrofien bei

einem festen Stichprobenumfang n und mit Z, =(Z,, ..., Z,)) die randomisierten Gruppen-

Zugehorig-keiten. Bezeichnet man Zufallsvariablen mit Grof3buchstaben und ihre
Realisierungen mit Kleinbuchstaben, dann benutzt der zu T gehdrige Randomisierungstest
die Verteilung von T(n, x,,, Z,). Die Verteilung hangt ab von der Teststatistik selbst, dem

Stichprobenumfang n, den beobachteten Daten x, und der Menge Q. aller unter dem
Studiendesign moglichen Randomisierungs-Zuordnungen fur x,. Einen Niveau-a -Test
erhalt man, indem man das (1-a)-Perzentil t,_,(n, X,,) der Verteilung von T(n, x,,Z,)
unter der zu testenden Null-Hypothese H, bestimmt und t,_,(n, x,) as Grenze des

Ablehnungsbereichs definiert. Ohne Einschrankung der Allgemeinheit sei angenommen, dass

grole Wertevon T gegen die Guiltigkeit von H, sprechen. Dann gilt konstruktionsgemal3
Pr, (T(N, X0 Z,) >ty (0, X,)) < (4.16)
Ungleichung (4.16) lasst sich auch schreiben als

;Pmo(zn =2,)0(T(n x,,2,) >t (N, x,))<a, (4.17)

wobei | die Indikatorfunktion bezeichnet:
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I(A)—D' fallsA wahrist
9 falsA faschist.

In der Situation eines Designs mit interner Pilotstudie und der Option zur Fallzahladjustierung

ist der Stichprobenumfang nicht fest sondern zufélig. Die entsprechende Zufallsvariable sei
mit N bezeichnet, die Menge aller moglichen Realisierungen von N mit W D{n: n= n]} .
Die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art berechnet sich dann analog zu (4.17) als

Pr, (TN, x4, Z0) >t (K, %))

) ; ;Pr‘Ho (|<l =n, Zn =Zn)EI (T(n! l(n' Zn) >tl—ﬂ (n' l(n))

Der Stichprobenumfang wird bestimmt tber eine Regel, die ausschliefdlich die Daten x,,
verwenden, wobel n, festist und n, <n fir alle nOW gilt. Weiterhin sind unter der Null-
Hypothese X, und Z, fur ale nOJW unabhangig, woraus folgt, dass N und Z, fur dle

nOW unabhéngig sind. Daraus folgt
PVHO(T(’\], Xg: Zg) > o (N, l(r\]))

= ;Bg PrHo(;n :Zn)D(T(n, l(n’Zn) >t_, (n, l(n))EDPrHO(N — n)
i G, ]

SGD;PrHO(N =n)=a.

Damit ist der folgende Satz bewiesen.

Satz 9:

Im Design mit interner Pilotstudie werde die Fallzahladjustierung mit einer verblindeten
Varianzschéatzung durchgefiihrt. Bel der Auswertung werde ein Randomisierungstest zum
Niveau a verwendet. Dann wird die Wahrscheinlichkeit fur einen Fehler 1. Art durch a

kontrolliert.

Beweis:

Siehe oben. Der Beweis folgt der Idee von EDWARDS (1999) fur die Situation, dass im
Rahmen eines Blind Data Review das Auswertungsmodell spezifiziert wird. Der wesentliche
Unterschied besteht darin, dass dort die Modellwahl auf den gleichen Daten wie die
Auswertung basiert, womit keine Zufalligkeit beztiglich der Fallzahl besteht. n
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Auswertung mit Original-Test

Im vorangehenden Kapitel haben wir gesehen, dass bei Verwendung eines Randomisierungs-
tests das Niveau a fur klinische Studie mit interner Pilotstudie unabhéngig von der Wahl der
speziellen Teststatistik und der Falzahladaptionsregel  kontrolliert  wird. Derartig
weitreichende Aussagen sind (derzeit) nicht méglich, wenn die Analyse nicht mit der
Randomisierungs-Version sondern mit dem Original-Test durchgeftihrt werden soll. Vielmehr
muss dann die tatséchliche Fehlerrate fur jede konkret vorliegende Situation berechnet
werden. Das gleiche gilt analog fir den Fall, dass Uberschreitungen des nominalen Niveaus
beobachtet werden und die strikte Kontrolle des a -Fehlers notwendig ist. Fur die Berechnung
bietet sich eine Ubertragung der Techniken an, mit denen in Kapitel 4.1.2.1 diese Probleme
fur die Fallzahladjustierung mit der entblindeten Varianzschatzung gelost wurden. Diesen
Weg hat FRIEDE (2000b) fir den t-Test beschritten. Nachfolgend wird das Vorgehen sowie
seine Analogien und Unterschiede zu dem bel Verwendung der gepoolten Zwei-Stichproben-
Varianz skizziert. Wir betrachten dabel die Situation, dass die adjustierte Ein-Stichproben-
Varianz zur Re-Kalkulation des Stichprobenumfanges benutzt wird; die Resultate fur die
nicht-adjustierte Version folgen als Spezialfall fur 6 =0.

Die Falzahladaptionsregel bei Verwendung des adjustierten Ein-Stichproben-
Varianzschétzers

2(n, -1 n Y n
2 - 1 2 + 1 X.. =X _ 1 EZ
4 2n -1 5 2(2n, -1) {X - %) 2(2n, -1)
und der Approximationsformel (4.11) lautet
< Zl—a + 21— )2
N /e es (Ssdj) =2 52 d [8de
_ 2 Y _Y \2
— N (nl 1)81 + ﬁ xll x12) _ & Eﬂég H (418)
2n, -1 o’ 2 o’ 2 WwiOH

wobei )Tij, i, ] =1, 2, die Mittelwerte in Gruppe j und Studienabschnitt i bezeichnen. Mit
den folgenden Transformationen, die in gleicher bzw. &hnlicher Form bereits in Kapitel
4.1.2.1 verwendet wurden, lasst sich die Gleichung (4.18) so umformen, dass die Formel zur
Fallzahladaption nur noch Konstanten und Zufallsgrofien enthdlt, aus denen die t -Teststatistik
2(n, -1S?

g

. n X,-X, :
zusammengesetzt ist (siehe (4.19) unten): D, = n—Z'ELZ'Z V, = i=1, 2.
o

Dann gilt
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__ M
2n -1

3 N
Nie e (Ssdj) i — [6\/1 + Dlz) Hz_, + 21_3)2.
2n -1

Es sei angemerkt, dass im Unterschied zur Verwendung der entblindeten Varianzschdtzung
(Formel (4.13) in Kapitel 4.1.2.1) die Fallzahladaptionsregel nun zusétzlich von der zuféligen

GroRe D/ abhangt. Die t-Teststatistik lasst sich mit den transformierten GréRen wie folgt

darstellen:
\/ n, D1+\/ " o
nl + n2 nl + n2
T= - (419)
V, +V,
2(n, +n, -1
g 2NN, o o 2.5 o 2\ e ot ey .

mit v, =V, + (X, ~ X)? +(X,, - X,,)?). Fir die (bedingten) Verteilungen der

1 2
Komponenten der Teststatistik gilt V, Ox3, 5, V, OX3, . D, DN(\/EZiM,l), i=1 2.
o

Weiterhin sind diese Zufallsgrof3en (bedingt) unabhéngig, so dass sich die gemeinsame Dichte
a's Produkt der einzelnen Dichten darstellen |asst. Unter H;, gilt damit

f(dy vy 0y, Vi Ho) = Ouion (@) T, () Wy (d2) B, (V).
Durch Integration dber den Ablehnungsbereich erhdt man die tatséchliche
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art. Aufgrund der gewdhlten Parametrisierung der
Fallzahladaptionsregel hangt a,, bei Verwendung von Sﬁdj lediglich von den bekannten
Werten fur n, a und 1-(3, der Adaptionsregel sowie dem unbekannten tatséchlich

notwendigen Stichprobenumfang pro Gruppe N ab. Fur den nicht-adjustierten
Varianzschétzer ist a,, wiein Kapitel 4.1.2.1 bereits durch n,, o, die Adaptionsregel und

N determiniert. Fir eine konkrete Design-Situation lésst sich deshalb die maximale

Wahrscheinlichkeit fur einen Fehler 1. Art bestimmen, indem das tatséchliche Niveaus o,

far alle moglichen Werte, die das unbekannte N annehmen kann, berechnet wird.

Bemerkungen:

1. Wegen des in Kapitel 4.1.2.1 beschriebenen Verhaltens von a,, in Abhangigkeit vom

relativen Verhdltnis zwischen N und n, muss zur Bestimmung der maximalen

Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art die tatsdchliche Fehlerrate nicht fir alle Werte, die

N annehmen kann, berechnet werden, sondern nur fir einen kompakten Wertebereich.
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2. Mit den Darstellungen (4.19) der t-Teststatistik und (4.18) der Fallzahladaptionsregel kann

das tatsichliche Niveau fir den t-Test auch bei Verwendung der entblindeten Varianz-

schatzung S? berechnet werden.

Die tatsachliche Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art a,, wurde von FRIEDE (2000b) fur
den t-Test und o = 0.025, 0.05 (einseitig), 1- 3 =0.80,0.90, n, =20, 30, ..., 200, N =20,
40, ..., 200und die Regel nach BIRKETT und DAY nach dem oben beschriebenen Verfahren

berechnet. Es wurde weder bel Fallzahladaption mit der adjustierten noch mit der nicht-
adjustierten Ein-Stichproben-Varianz eine Uberschreitung des nominalen Niveaus um mehr
als 0.0001 beobachtet (FRIEDE, 2000b). Damit sind fir die Auswertung von Studien mit
interner Pilotstudie in der t-Test-Situation keine zusétzlichen Mal3nahmen zur Kontrolle der
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art notwendig, sondern es kann der Ubliche Ablehnungs-
bereich zugrunde gelegt werden.

Dieses erfreuliche Resultat wird getribt durch die Einschrénkung, dass es fir eine
Ubertragung dieses Ergebnisses auf andere Tests jeweils von neuem notwendig ist, den oben
flr den t-Test beschriebenen Weg zu beschreiten. Man sieht sofort ein, dass dies fur Kontrast-
Tests (siehe Kapitel 3.5) ganz analog zum t-Test moglich ist. An die Grenzen dieser Technik
st man jedoch bereits beim F -Test: Dort steht im Zahler der Teststatistik die Summe der
guadratischen Differenzen der Mittelwerte der Behandlungsgruppen, die sich nicht in der
oben beschriebenen Weise in entsprechende Anteile aus der Stichprobe vor und nach der
Fallzahladjustierung splitten l&sst. Die Ergebnisse fir den t-Test und das allgemeine Resultat
flr Randomisierungstests mit beliebiger Teststatistik geben Anlass zu Mutmal3ungen dartber,
ob bei anderen als den oben untersuchten Situationen Uberschreitungen des nominalen
Niveaus Uberhaupt zu erwarten sind. Eine Methodik, die es erlaubt, die Fehlerrate fir eine
beliebig vorgegebene Teststatistik zu berechnen oder gar einen Satz mit ahnlicher
Allgemeinheit wie Satz 9 fiur Original-Tests zu beweisen, ist derzeit nicht in Aussicht. Der
einzige allerdings unbefriedigende Ausweg besteht deshalb darin, Simulationsuntersuchungen
durchzufihren und, falls notwendig, zur Fehlerkontrolle simulations-basierte Adjustierungen

vorzunehmen (siehe DENNE und JENNISON, 1999, und Kapitel 4.1.2.1).

89



4.2 Adaptives Zwei-Stufen-Design

In Analogie zum Design mit interner Pilotstudie l&asst sich das Vorgehen bei der Planung und
Adaption der Falzahl im Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994), bei dem die
Studie nach der Zwischenauswertung mit Ablehnung oder Beibehaltung der Null-Hypothese

H, beendet werden kann, wie folgt beschreiben:

(i) Vor Beginn der Studie wird eine vorlaufige Fallzahl pro Gruppe Na berechnet, die auf

einer a priori-Schatzung S; der Varianz ¢® beruht. Der Stichprobenumfang pro

Gruppe fur den ersten Studienteil n, n, < I\Ala, und die Stop-Grenzen a, und a,
werden festgelegt.

(i) Wenn 2n, Patienten die Studie abgeschlossen haben, wird die Zwischenauswertung
durchgefuhrt, die einen p-Wert p, liefert. Fir p, <a, oder p, 2a, wird die Studie
beendet. Fir a, < p, <a, kann H, be der Endauswertung abgelehnt werden, falls fir
den p-Wert p, des zweiten Studienabschnitts gilt p, <c,/p, . Esist deshalb sinnvall,
die Fallzahl pro Gruppe n, des zweiten Studienteils zum Niveau ¢, /p, und zur Power
1- 3 zu bestimmen; die Power ist bedingt auf das Ereignis, dass ein zweiter Studientell
durchgefihrt wird.

(iif) Fur den zweiten Studienteil werden n, Patienten pro Gruppe rekrutiert, die Auswertung
liefert einen p-Wert p,. Die Null-Hypothese kann abgelehnt werden, falls p, (b, <c,,

andernfalls wird sie beibehaten.

Im Vergleich zum Design mit interner Pilotstudie bestehen charakteristische Unterschiede.
Zum einen stellen die beiden kritischen Punkte des Internal Pilot Study Designs
»Notwendigkeit zur verblindeten Varianzschatzung® und ,,Kontrolle der Wahrscheinlichkeit
eines Fehlers 1. Art“ fur Designs mit adaptiver Zwischenauswertung kein Problem dar.
Aufgrund der Tatsache, dass im Rahmen der Zwischenauswertung ein Hypothesentest
durchgefiihrt wird, der eine Entblindung der Studie notwendig macht, steht der k-
Stichproben-Varianzschétzer zur Fallzahladjustierung zur Verfiigung. Die Einhaltung des
nominalen Niveaus ist per Konstruktion auch unter (Fallzahl-) Adaption gewdahrleistet (siehe
Kapitel 2.1).

Ein weiterer Unterschied zum Design mit interner Pilotstudie besteht darin, dass das

Niveau fur den zweiten Studienteil, das in die Berechnung von n, eingeht, vom p-Wert des
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ersten Studienteils p, abhangt. Die resultierende Fallzahl wird damit von einer weiteren
Zufallsgrofie beeinflusst. Die Konsequenzen fur deren Verteilung werden wir in Kapitel 4.3.3
untersuchen.

Aufgrund der bel der Zwischenauswertung notwendigen Entblindung kann fir die
Fallzahl-Adaption mehr Informationen aus den Studiendaten verwendet werden as beim
Design mit interner Pilotstudie. Zum einen kann wie dort die Fallzahl auf der Basis der
Varianzschétzung aus dem ersten Studienteil re-kalkuliert werden, wobei nun die gepoolte
Stichprobenvarianz zur Verfigung steht. Weiterhin wurde vorgeschlagen, den beobachteten
Therapiegruppen-Unterschied zur Fallzahladaption zu nutzen. Im folgenden wird eine
zusammenfassende Ubersicht (ber den derzeitigen Forschungsstand zu diesem
Themenkomplex gegeben, wobei die letztgenannte Strategie einer kritischen Uberprifung

unterzogen wird.

4.2.1 Fallzahladaption unter Verwendung der geschatzten Varianz

PoscH und BAUER (2000) untersuchten mittels analytischer Betrachtungen die Fallzahl-
planung und -adaption fur das Design von BAUER und KOHNE (1994) in der Zwei-Stichproben
t-Test-Situation. Die Fallzahlberechnung fur den zweiten Studienteil erfolgt nach der oben
beschriebenen Strategie unter Verwendung der gepoolten Varianz aus der Zwischen-
auswertung zu einer festen, gegenuber der urspriinglichen Planung unveranderten Alternativ-

Hypothese H,:A=0. Hierbel sind grundsdtzlich die Féle a,<1 und a,=1 zu

unterscheiden.
Fir Designs, die eine vorzeitige Beendigung der Studie mit Belbehaltung der Null-

Hypothese vorsehen (a, <1), lasst sich unter der Annahme o =s? der Stichprobenumfang
des ersten Studienteils so bestimmen, dass die Gesamt-Power der Studie 1- 3 betragt. Fur
diese Wahl von n, lassen sich kritische Grenzen a, und a, herleiten, fir die die mittlere
Gesamt-Fallzahl unter H, bzw. H; minimiert wird; die resultierenden Schranken sind bei
Minimierung unter der Null- und der Alternativ-Hypothese sehr dhnlich. Falls die Varianz-
schétzung s; vor Studienbeginn kleiner als g ist, werden n, und a,, zu niedrig gewahlt und

die Gesamt-Power liegt je nach Grad der Fehlspezifikation mehr oder weniger deutlich unter

1- . Als Ausweg schlagen PoscH und BAUER vor, unter Verwendung der V arianzschétzung
s/ aus der Zwischenauswertung die vor Studienbeginn festgelegte Grenze a,, so abzuéndern,
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dass fur die aktuelle Wahl von n, unter der Annahme o? =</ die Gesamt-Power 1- 3
betragt. Bei Adaption von a, muss dann entweder a, oder a, so abgedndert werden, dass

die Niveau-Bedingung (2.1.b) des Kombinationstests erfullt ist. Wie PoscH und BAUER
zeigen, wird durch diese daten-abhangige Adaption der Entscheidungsgrenzen erreicht, dass
die Gesamt-Power auch bei einer a priori-Unterschatzung der Varianz nur unwesentlich unter

dem angestrebten Wert 1- [ liegt. Gleichzeitig sind die berechneten Niveau-

Uberschreitungen nur minimal. Bei einer Uberschatzung von o in der Planungsphase ist
(mit und ohne Adaption von a,) die erwartete Fallzahl unter H, und unter H, grof3er as bei
Planung einer Studie mit festem Stichprobenumfang und der gleichen Annahme Uber die
Varianz; wenn die Annahme g =s? stimmt oder die Varianz vor Studienbeginn unterschétzt

wird, ist der mittlere Stichprobenumfang des Zwei-Stufen Designs kleiner. Der entscheidende
Vorteil des adaptiven Designs besteht aber darin, dass im Gegensatz zum Design mit festem
Stichprobenumfang im Mittel die Power 1- 3 erreicht wird, unabhangig von der Korrektheit

der Annahme tiber o in der Planungsphase.

Fur a, =1 ist die Gesamt-Power der Studie stets groRer als 1- 3. Um die Uberschreitung

der gewilnschten Power mdglichst niedrig zu halten, ist es vortellhaft, die Stop-Grenze

maoglichst niedrig zu wahlen, also a, =c,. Der optimale Stichprobenumfang flr den ersten
Studienteil kann nun wie fir a, <1 unter der Annahme o ='s? bestimmt werden. Wenn vor
Studienbeginn die Varianz nicht tberschatzt wird, ist unter H, (bei einer htheren erwarteten
Power) der mittlere Gesamt-Stichprobenumfang fir diese Wahl von n, ungeféhr so grof3 wie

die unter den gleichen Annahmen Uber die Varianz berechnete Fallzahl des Designs mit

festem Stichprobenumfang; fir s? >o? ist wiefur a, <1 die mittlere Fallzahl des adaptiven
Designs grofer. Unter H, ist die mittlere Fallzahl des Zwei-Stufen Designs stets grolier as
fur das Design mit festem Stichprobenumfang, denn die Wahl a, =1 hat zur Konsegquenz,
dass auch fur gro3e p-Werte p, ein zweiter Studienteil durchgefuhrt wird mit niedrigem

Signifikanzniveau ¢, /a und dementsprechend hoher Fallzahl n,.
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4.2.2 Fallzahladaption unter Verwendung des geschatzten Behandlungsgruppen-
Unter schieds

Von mehreren Autoren wurde vorgeschlagen, in adaptiven Designs den Stichprobenumfang

fr den nachfolgenden Studienteil zu berechnen, indem unter der Annahme bekannter Varianz

o? der in der Zwischenauswertung beobachtete Behandlungsgruppen-Unterschied anstelle
der klinisch relevanten Differenz & in die Falzahlformel eingesetzt wird (FISHER, 1998;
SHEN und FISHER, 1999; Cul, HUNG und WANG, 1999; WASSMER, 1999b; Funke, 2000;
FUNKE und WASSMER, 2000).

WASSMER (1999b) fihrte fUr diese Adaptionsregel exakte Berechnungen der Gesamt-
Power und des mittleren Stichprobenumfanges durch. Dabei zeigte sich, dass die Ergebnisse
fur die verschiedenen adaptiven Zwei-Stufen-Designs (untersucht wurden die Verfahren von
BAUER und KOHNE, 1994, PROSCHAN und HUNSBERGER, 1995, und LEHMACHER und
WASSMER, 1999) nur geringflgige Unterschiede aufweisen. Selbst wenn man sich einer
Bewertung der Relevanz der Unterschiede enthdlt, kann nicht von einem besten Design
gesprochen werden, da eine hohere Power auch stets mit einem hoheren mittleren
Stichprobenumfang verbunden ist. In Vergleichen zwischen dem adaptiven Design nach
PROSCHAN und HUNSBERGER (1995) und dem einstufigen Design mit festem
Stichprobenumfang sowie dem nicht-adaptiven gruppensequentiellen Zwei-Stufen-Design
nach DEMETS und WARE (1980) weist das adaptive Verfahren haufig niedrigere mittlere
Stichprobenumfénge bei gleichzeitig hdherer Power auf.

FUNKE (2000) und FUNKE und WASSMER (2000) untersuchten die Charakteristika der
Adaptionsstrategie fur die kanonischen Verallgemeinerungen der oben genannten adaptiven
Designs auf mehr as zwe Stufen. Analytische Berechnungen fir verschiedenste
Parameterkonstellationen zeigten, dass die vierte Stufe nur noch fir sehr kleine Werte des
tatséchlichen Gruppen-Unterschiedes A erreicht wird, und die finfte Stufe praktisch
Uberhaupt nicht mehr. Die Autoren schlossen daraus, dass man sich bei der praktischen
Planung in aller Regel auf ein zwei- oder maximal dreistufiges Design beschranken kann.

Die Verwendung des beobachteten Therapieeffektes anstelle der minimalen Klinisch
relevanten Differenz bei der Fallzahlberechnung ist aus konzeptioneller Sicht fragwtrdig: Die
Fallzahl wird fur die aus den Daten geschétzten Alternativ-Hypothese, dass der tatséchliche
Behandlungsgruppen-Unterschied gleich dem beobachteten ist, bestimmt. Uberlegungen zur
klinischen Relevanz des Therapieeffektes gehen hier in keiner Weise ein; die Adaptions-
Strategie wahlt auch bei vollig unbedeutenden Unterschieden die Fallzahl so, dass unter der
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oben genannten Annahme fir den zu planenden Studienabschnitt eine bedingte Power 1- 3
zur Ablehnung von H, besteht. Die grundsétzliche Philosophie der Fallzahlplanung wird
durch dieses Vorgehen ad absurdum gefuhrt. Fir Therapieeffekte, die kleiner als die

minimale klinisch relevante Differenz sind (A < d), resultiert ein,, hunting for significance”.
Diese Eigenschaften der Adaptionsstrategie spiegeln sich in einigen der Ergebnisse der
Untersuchungen von WASSMER (1999b) wider. Das Ersetzen von A durch den beobachteten
Unterschied fihrt auch dann zu einer Erhéhung der Power gegeniiber den nicht-adaptiven
Designs, wenn der tatsachliche Therapieeffekt kleiner ist als die minimale Differenz, die es

wert ist, entdeckt zu werden. Insbesondere fur Stop-Grenzen a, = 0.30 ist dies mit einer

tellweise erheblichen Erhthung des Stichprobenumfanges verbunden: Im Vergleich zum
nicht-adaptiven Zwei-Stufen-Design nach  DEMETS und WARE (1980) werden (fur
uninteressante Alternativen!) bis zu achtfache mittlere Fallzahlen beobachtet (WASSMER,
1999D, S. 99, Tabelle 3.6). Eine Adaptionsstrategie, die die beobachtete Behandlungsgruppen-
Differenz verwendet und die unerwiinschten Eigenschaften fir klinisch nicht relevante

Therapieeffekte nicht aufweist, ist ein lohnendes Feld fiir zuktinftige Forschungsaktivitéaten.

4.3 Vergleich zwischen Design mit interner Pilotstudie und adaptivem Zwei-Stufen-
Design

4.3.1 Erreichen der gewilinschten Power mit vor gegebener Wahr scheinlichkeit

Haufig wird be der Planung ener Studie mit festem Stichprobenumfang ene
Varianzschétzung verwendet, die aus einer vorangehenden Studie in der gleichen Indikation
mit der gleichen Zielgrofe stammt. Bel dieser Vorgehensweise ist auch im Ein-Stufen Design
ohne Fallzahlanpassung die Fallzahl eine Zufallsvariable. KIESER und WASSMER (1996)
bewiesen fur den Spezialfall des Zwei-Stichproben t-Tests das folgende allgemeine Resultat
fur die resultierende Power, das durch Simulationsuntersuchungen von BROWNE (1995)

nahegelegt wurde.
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Satz 10:

Fir unabhéngig normalverteilte Zufallsvariablen mit Populationsvarianz ¢® lasse sich zu
einem gegebenen Testproblem die Fallzahl pro Behandlungsgruppe, die notwendig ist, um
beim Vorliegen eines klinisch relevanten Unterschieds & die Null-Hypothese zum Niveau a

mit einer Wahrscheinlichkeit 1— 8 ablehnen zu kdnnen, mit einer Approximationsformel der

Struktur (4.6) berechnen:
2
N =A(k,a, B) ag—z

Dabel bezeichnet k die Anzahl der Behandlungsgruppen. Fir ein Design mit festem
Stichprobenumfang werde die Fallzahl bestimmt, indem man in obige Formel statt o* die auf
einer Stichprobe aus einer Population mit Varianz o beruhende (8) gepoolte

Varianzschétzung bzw. (b) die obere Schranke des einseitigen (1- y) -Konfidenzintervalls fur

o? einsetzt. Dann betragt die Wahrscheinlichkeit, dass mindestens die angestrebte Power
1- B erreicht wird, (a) weniger as0.50 bzw. (b) 1-y.

Beweis:
Wir nehmen an, dass die gepoolte Varianzschétzung S° . bzw. die obere Schranke des
einseitigen (1-y) -Konfidenzintervalls fir o? (UCL,) auf der Basis einer Stichprobe von |

Gruppen mit insgesamt n Beobachtungen erfolgt, n>1. Fals fir die Bestimmung der

Fallzahl ein Vielfaches ¢, (57, .. C, >0, der gepoolten Varianz verwendet wird, resultiert

aus der Formel (4.6) die Schétzung

G=np e DS e
(n-1) o2 '

Fur die zugehorige Power 7T gilt dann

Pr(fi=1- B) = Pr(N = N)

— Pr’:Fn_l)Sammple > (n_I)H
H o’ T oC,

=1-G,, E‘L')E (4.20)
Xn-1 Cn

wobei GX2-| die Verteilungsfunktion der zentralen Chi-Quadrat-Verteilung mit n-—|I

Freiheitsgraden bezeichnet. Wegen GX2-| (n—=1)>0.50 far n>1| folgt Aussage (a). Aussage
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(b) folgt wegen UCL, = @ [82, direkt aus (4.20), indem man in (4.20) ¢, = Ull) Jpny

2
y.n-l y.n-l

Falls man also in einer Studie mit festem Stichprobenumfang mit hoher Wahrscheinlichkeit
sicherstellen mdchte, dass mindestens die vorgegebene Power erreicht wird, empfiehlt es sich,

bei der Fallzahlplanung nicht die in der Planungsphase verfiigbare Varianzschatzung selbst,
sondern die zugehorige obere Schranke des einseitigen (1- y) -Konfidenzintervalls fir o zu
verwenden. Dies fuhrt zu einer erwarteten Power >1- [ mit dem Preis einer erwarteten

Fallzahl, die grofer als die notwendige Fallzahl N ist (KIESER und WASSMER, 1996).

Die Aussagen von Satz 10 sind direkt auf die Planung des ersten bzw. zweiten Studienteils
einer Studie mit adaptivem Zwei-Stufen Design anzuwenden, vorausgesetzt, die Stichproben,
die zur a priori Varianzschdtzung herangezogen werden, stammen aus einer Population mit
der gleichen Varianz wie die des jewells zu planenden Studienteils. Diese Annahmeist fir die
Planung des zweiten Studienteils in den meisten Fallen unkritisch: Falls eine Studie nach der
Zwischenauswertung fortgesetzt wird, erfolgt diesin aler Regel mit den gleichen Zentren und
unter den gleichen Studienbedingungen. Gerade bei Durchfiihrung eines zweiten Studienteils
mochte man sicherstellen, dass die vorgegebene (bedingte) Power fir die finale Auswertung
auch tatsachlich erreicht oder Uberschritten wird.

Fir das Design mit interner Pilotstudie ist das Resultat von Satz 10 nicht anwendbar, denn
aufgrund der Option zur Fallzahlanpassung sind die Verteilungen des Stichprobenumfanges
und der Power verschieden von denen bel festem Stichprobenumfang. Zur Untersuchung der
Frage, ob analoge Resultate auch fur dieses Design gelten, wurde in der Arbeit von KIESER
und FRIEDE (2000a) die Verteilungsfunktion der Power berechnet. Dabel wurde ausgegangen
vom Vorschlag von WITTES und BRITTAIN (Verwendung der gepoolten Varianzschatzung zur

Fallzahladaption), fur den in Kapitel 4.1.2.1 die entsprechenden Berechnungen unter H,
durchgefihrt wurden. Im folgenden werden die gleichen Bezeichnungen wie dort benutzt.

Fur einen gegebenen Wert von v, (d.h. fir gegebenes n, und s’) ist die bedingte Power
des einseitigen t -Tests unter der Alternativ-Hypothese H, im Design mit interner Pilotstudie

gegeben durch

0= L i O IHIHN

2(n+n,-2)
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wobei a,; das nominale Niveau bezeichnet, fir das die tatsachliche Wahrscheinlichkeit eines
Fehlers 1. Art durch a kontrolliert wird (siehe KIESER und FRIEDE, 2000a). Die Dichte f
unter der Alternative H, kann analog zu f(d,vl,v2|HO) (siehe Kapitel 4.1.2.1) hergeleitet

werden und ist gegeben durch
Ay, )09,

(W*”z)@l‘ﬂz 1) X2(m-1) X2(np-1)
2 o '

f(d!V1|V2|H1) = gN( (VZ)'

Die Verteilungsfunktion der Power 71, des Designs mit interner Pilotstudie erhét man damit
as

Pr(f,s < 2) = ngg( )(vl)dvl, 0<z<l1,
wip,

wobei der Integrationsbereich gegeben ist durch D, ={v, : cp(v,) < % .
In Tabelle 12 ist die Wahrscheinlichkeit, mindestens die vorgegebene Power 1- 3 =0.80 zu

erreichen, fir ein tatsichliches einseitiges Niveau a,, =0.025 des t-Tests, die

Adaptionsregel von BIRKETT und DAY mit verschiedenen Varianzschétzern, o® =1 und
verschiedene Alternativen A =9 angegeben; die Berechnungen wurden mit Mathematica 3.0
durchgefthrt. Unabhéngig von der Falzahl der internen Pilotstudie ist diese
Wahrscheinlichkeit kleiner als 0.50, wenn die gepoolte Stichprobenvarianz der internen
Pilotstudie zur Re-Kalkulation der Fallzahl verwendet wird. Die Resultate von Satz 10 bzgl.
der oberen Schranke des oberen (1-y)-Konfidenzintervalls gelten fur Stichprobenumfange
der internen Pilotstudie, die deutlich unter der tatséchlich notwendigen Fallzahl liegen; fir
groleres n, liegt die Wahrscheinlichkeit, 1- 3 zu erreichen oder zu Uberschreiten, Uber
1-vy.

Wie beim Design mit festem Stichprobenumfang und beim Zwel-Stufen-Design mit
adaptiver Zwischenauswertung ist damit auch beim Design mit interner Pilotstudie die
gepoolte Stichprobenvarianz mit einem Exzess-Faktor zu korrigieren, wenn das Erreichen der
geplanten Power mit hoher Wahrscheinlichkeit sichergestellt werden soll. Auch unter diesem
Aspekt ist die Verwendung der Ein-Stichproben-Varianz zur Fallzahladaption eine attraktive

Alternative: Da sie unter H, die Populationsvarianz o® Uberschatzt, wird die

Wahrscheinlichkeit, mindestens die Power 1- 3 zu erreichen, groRer sein as fur S?. Die

exakten Eigenschaften dieser Strategie lassen sich anal ytisch bestimmen, indem die in Kapitel
4.1.2.2.2 angewandten Methoden auf die Situation der Alternativ-Hypothese Ubertragen

werden.
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Tabelle 12: Wahrscheinlichkeit, im Design mit interner Pilotstudie mindestens die geplante Power 1- 3 zu
erreichen. Die Fallzahl fir die Re-Kalkulation wird bestimmt nach der Regel von BIRKETT und DAY (1994) unter
Verwendung der angegebene Schiatzmethode fir 2. t'-Test, tatsichliches einseitiges Niveau o, =0.025,

1-B=0.80, 0% =1.

Wahrscheinlichkeit, die geplante Power 1- 3 zu erreichen

Notwendige Fallzahl der Stichproben- 0.60UCL" 0.70UCL™ 0.80UCL" 0.90UCL’

A=5 Fallzahl internen  varianz der fur o2 fir o® fur o? fir o°
N Pilotstudie  Pilotstudie
n s?
0.30 350 10 0.43 0.60 0.70 0.80 0.90
20 0.45 0.60 0.70 0.80 0.90
30 0.46 0.60 0.70 0.81 0.91
50 0.46 0.60 0.71 0.82 0.92
100 0.46 0.61 0.73 0.84 0.94
200 0.45 0.64 0.79 0.91 0.98
300 0.43 0.71 0.91 0.99 1.00
0.50 126 10 0.42 0.59 0.70 0.80 0.90
20 0.44 0.59 0.70 0.81 0.91
30 0.44 0.60 0.71 0.82 0.92
50 0.43 0.61 0.74 0.86 0.95
100 0.40 0.67 0.87 0.99 1.00
0.70 64 10 0.41 0.59 0.70 0.80 0.91
20 0.41 0.59 0.71 0.83 0.93
30 0.40 0.60 0.74 0.86 0.96
50 0.39 0.65 0.87 0.98 1.00

"1-y UCL = obere Schranke des einseitigen (1-y) - Konfidenzintervalls

4.3.2 Anwendung einer quasi-sequentiellen Prozedur

Um die Vortelle einer strikt-sequentiellen Fallzahlplanung auf ein zweistufiges Design zu
Ubertragen, schlugen BETENSKY und TIERNEY (1997) das folgende quasi-sequentielle
Verfahren vor. Die grundlegende Idee besteht darin, zukinftige Daten durch Resampling mit
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Zuricklegen aus den bereits eingebrachten Daten der internen Pilotstudie zu simulieren.

Bevor eine neue Beobachtung gezogen wird, wird die Varianzschdtzung S[f] berechnet auf

der Basis der kumulierten Stichprobe aus den beobachteten und den gezogenen Daten mit

insgesamt r Beobachtungen. Durch Einsetzen von S[f] anstelle von g in die Fallzahlformel
wird der zugehdrige Stichprobenumfang N[r] berechnet, und das Resampling wird gestoppt,
sobald r 2 N[r]. Diese Schritte werden w mal wiederholt, und der resultierende Stichproben-

umfang berechnet sich als der Mittelwert der w Stichprobenumfénge N[,] beim Stop der

Prozedur. Wie BETENSKY und TIERNEY (1997) wéhlen wir fir unsere
Simulationsuntersuchungen w = 25.

Diese von BETENSKY und TIERNEY flr die Ein-Stichproben-Situation konzipierte Prozedur
kann leicht auf k=2 und die in Abschnitt 4.1.1 vorgestellten Varianzschétzer Ubertragen
werden. In jedem Schritt werden nun k Beobachtungen gezogen, fur den adjustierten und
nicht-adjustierten Ein-Stichproben-Varianzschdtzer aus den gepoolten Daten, fir den k-
Stichproben-Varianzschétzer jeweils eine Beobachtung aus jeder der Behandlungsgruppen.
Das quasi-sequentielle Verfahren mit den verblindeten Varianzschétzern eignet sich fur die
Fallzahladaption im Design mit interner Pilotstudie. Mit der gepoolten Varianz der Stichprobe
des ersten Studienteils kann die quasi-sequentielle Prozedur fur die Planung des zweiten
Studienteils eines adaptiven Designs mit Zwischenauswertung angewendet werden.

In FRIEDE und KIESER (2000a) wurde fur k =2 das quasi-sequentielle Verfahren mit
gepoolter Varianzschatzung mit dem Standardvorgehen mit gepoolter Varianzschétzung,
adjustierter Ein-Stichprobenvarianz und mit der EM-Algorithmus-basierten Prozedur
verglichen. Die quasi-sequentielle Prozedur hatte dabei (wie bel den Untersuchungen von
BETENSKY und TIERNEY, 1997, in der Ein-Stichproben-Situation) zu einer Reduktion der
Mean Squared Errors (MSE) der resultierenden Fallzahl gefihrt. Der MSE ist die Summe des
guadrierten Bias und der Varianz des Schétzers und vereinigt damit sowohl den Aspekt der
Verzerrung als auch der Variabilitdt der Schatzung. Weiterhin kann er im entscheidungs-
theoretischen Rahmen a's Risiko bel quadratischer Verlustfunktion interpretiert werden (siehe
Kapitel 3.2). Dies ist fir viele Anwendungssituationen ein realistisches Szenario, da bel der
Fallzahlschdtzung sowohl zu kleine as auch zu grofRRe Stichprobenumfénge (mit der
Konseguenz ungentigender Power bzw. unndtig hoher Patientenzahlen) unerwiinscht sind.

Im folgenden werden die Ergebnisse einer Monte-Carlo-Simulationsstudie vorgestellt, bei
der fir den gepoolten Varianzschétzer und den adjustierten und nicht-adjustierten Ein-

Stichproben-Varianzschétzer die quasi-sequentielle Prozedur mit dem Standardverfahren zur
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Fallzahladaption verglichen wurde. Fur k =2, einsaitiges Niveau a =0.025, 1- 3 =0.80,

0?=1 und A=95=05 wurden verschiedene Fallzahlen n, der internen Pilotstudie

betrachtet. Fur jede Situation wurden 10 000 Replikationen erzeugt. Die Simulationen wurden
mit SASIML durchgefihrt. In Tabelle 13 sind Mittelwert und Standardabweichung sowie
MSE der resultierenden Fallzahlen pro Gruppe angegeben.

Tabelle 13: Simulierter Erwartungswert (MW) der resultierenden Gesamtfallzahl pro Gruppe sowie
Standardabweichung (SD) und Mean Squared Error (MSE). Fallzahl pro Gruppe zur Varianzschétzung n;

a = 0.025 (einseitig), geplante Power 1- 8=0.80, A=3 =05, 0?=1, d.h, N=64. 10 000 Replikationen,
25 Wiederholungen fur Resampling-Strategie.

Simulierte Fallzahl pro Gruppe

Gepoolte Zwei-Stichproben-Varianz Ein-Stichproben-Varianz
ohne Resampling mit Resampling ohne Resampling mit Resampling

n, MW (SD) MSE MW (SD) MSE MW (SD) MSE MW (SD) MSE

10 640 (207) 4288 580 (185 3788 680 (21.6) 4837 648 (205) 4200
20 643 (143) 2046 617 (135 1867 683 (150) 2438 670 (14.6) 2208
30 642 (116) 1340 629 (111 1235 682 (122) 1650 675 (11.9) 1533

50 645 (87) 760 645 (84) 714 683 (93) 1058 685 (9.2) 1045

Man erkennt, dass die Anwendung der Resampling-Prozedur zu einer Reduktion der Streuung

der resultierenden Fallzahl fuhrt. Insbesondere fur kleine Fallzahlen n, ist der Erwartungswert

der resultierenden Fallzahl fur die quasi-sequentielle Prozedur kleiner als be einfachem
Einsetzen des entsprechenden Schétzwertes der Varianz in die Fallzahlformel. Fir die Ein-
Stichprobenvarianz fuhrt dies zu einer Reduktion, fir die gepoolte Zwei-Stichproben-Varianz
hingegen zu einer Erhthung des Bias im Vergleich zur Prozedur ohne Resampling.
Hinsichtlich des Mean square errors ist die jeweilige quasi-sequentielle Prozedur fur alle
Situationen Uberlegen, der Vorteil ist umso grof3er, je kleiner die Fallzahl n, der Stichprobe
ist, auf der die Varianzschézung beruht. Insgesamt kann damit festgehalten werden, dass
durch Anwendung des Resampling-V erfahrens sowohl im adaptiven Zwei-Stufen-Design mit
Zwischenauswertung (Verwendung der gepoolten Varianz) as auch im Design mit interner
Pilotstudie (Verwendung der adjustierten oder nicht-adjustierten Varianz) die Prézision der
re-kalkulierten Fallzahl erhoht werden kann.
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4.3.3 Vergleich der resultierenden Fallzahl und Power

Wir hatten bereits in Kapitel 4.2 darauf hingewiesen, dass fur das adaptive Design mit
Zwischenauswertung neben der Option zu einem vorzeitigen Studien-Stop ein weiterer
Unterschied zum Design mit interner Pilotstudie darin besteht, dass die resultierende Fallzahl
vom p-Wert des ersten Studienteils abhangt. ES ist zu erwarten, dass sich dies in den
Charakteristika von Fallzahl und Power niederschlagt. Den Fragen, welcher Art die
Unterschiede sind und ob man von einer Uberlegenheit eines der Designs sprechen kann, wird
in diesem Abschnitt nachgegangen. Um den Vergleich der beiden Ansétze nicht unnétig zu
erschweren, betrachten wir die Zwei-Stichproben t-Test-Situation und nehmen an, dass fur
beide Designs die Adaption des Stichprobenumfanges auf der Basis der gepoolten
Varianzschétzung erfolgt. Die Fallzahl wird fir den a priori spezifizierten minimalen klinisch

relevanten Effekt & und zur (bedingten) Power 1- [ bestimmt; fir das Design mit interner
Pilotstudie wird der endgultige Stichprobenumfang nach der Regel von BIRKETT und DAY
festgelegt. Fir das BAUER-KOHNE-Design wurden die Stop-Grenzen a, =1 und a, =c,

verwendet. Die Berechnungen wurden mit Mathematica 3.0 durchgefiihrt. Die Ergebnisse
dieser Betrachtungen finden sich auch in FRIEDE und KIESER (2000a).

4.3.3.1 Erwartete Fallzahl und Power

Aus der Erwartungstreue der gepoolten Varianzschazung und der Fallzahl-

Approximationsformel (4.11) folgt, dass fur den Erwartungswert der Fallzahl pro Gruppe

N,z im Design mit interner Pilotstudie approximativ gilt E(I\AIWB): max{n,, N} . Die
erwartete Power ist damit gegeben durch die Power fir den Stichprobenumfang max{nl, N}

im Design mit festem Stichprobenumfang (FRIEDE, 2000b).
Fur das adaptive Zwei-Stufen Design nach BAUER und KOHNE haben PoscH und BAUER
(2000) die erwartete Fallzahl und Power fir allgemeine Stop-Grenzen hergeleitet. Fir den

hier untersuchten Speziafal a, =1, a, =c, lasst sich der erwartete Stichprobenumfang pro

Gruppe wie folgt berechnen:

E(Ng) =n,+ J n, (v, pi(d W), (vl)EgN( [ (d,) dd, dv, .
0 Alv) 2 o

1
o
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_ 2
Dabei bezeichnet V, = M wie in Abschnitt 4.1.2.1 die transformierte Varianz, und
o

p, bezeichnet den p-Wert nach der ersten Stufe. Es gilt p, = p,(d,, v;) :1—Gtz(w (t,) mit
dem Wert der Teststatistik t, nach der ersten Stufe, d.h. t,(d,,v;) =4/2(n, -1) % und der
Vl

Verteillung der zentralen t-Verteilung mit df Freiheitsgraden G, . Die innere Integration

erfolgt Uber ale Werte d,, fur die bei gegebenem v, die Null-Hypothese nach dem ersten
Studienteil nicht abgelehnt wird:

V.
Alv,) = {d1 Lt < t2(n1—1),1—ca} :{dl Od, = (tz(nl—l)vl—ca )\/ 2(n11_ 1) } '

Die Fallzahl n, fir den zweiten Studienteil wird zum Niveau c,/p, und zur Power 1- 3

bestimmt und berechnet sichin Analogie zu (4.13) as

Zio o Y2 ) v B2
nz(Vl’ pl)ZZE( </ P B) B

52 2(n, -1
Die erwartete Power ist gegeben durch
A o La(m-0.1-ca/p1
E(Ty ) = 1_!'/.\{1) _Jo; gxg(nﬂ) (V1) EgN(\/n;l“l;“Z,n (dy) @tz(nz—l).\/%¥ (t;)dt, dd, dv, .

Tabelle 14 zeigt die erwartete Fallzahl und Power des adaptiven Zwei-Stufen Designs mit

Zwischenauswertung fur die oben beschriebene Adaptionsstrategie und fir das einseitige
Niveau a =0.025, 1- 3 =0.80, 0® =1, A =0 = 0.5 und verschiedene Fallzahlen des ersten

Studienteils. Wie bereits in Kapitel 4.2.1 beschrieben betrdgt die Gesamt-Power stets
mindestens 1- 3, da kein vorzeitiges Studienende mit Beibehatung der Null-Hypothese

moglich ist. Aufgrund der streng monotonen Abhéngigkeit der Power des ersten Studienteils
von der Falzahl n, wachst auch die erwartete Gesamt-Power mit zunehmendem
Stichprobenumfang des ersten Abschnitts. Im Gegensatz dazu verlauft die erwartete Fallzahl
E(NBK) als Funktion von n, U-férmig. Die minimale erwartete Fallzahl ist ungeféhr so grof3

wie die Falzahl N, die im Design mit festem Stichprobenumfang bendétigt wird, um eine
Power von 1- [ zu ereichen. Das Minimum wird erreicht fir eine Fallzahl des ersten
Studienteils von etwa 0.4 [N . Diese Ergebnisse gelten in gleicher Weise auch fur die Vielzahl
anderer Parameterkonstellationen, die wir untersuchten, und decken sich mit dem Ergebnis
von PoscH und BAUER (2000). Dort wird gezeigt, dass unter der asymptotisch gultigen

Annahme bekannter Varianz stets eine eindeutig bestimmte Fallzahl n, existiert, die den
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Gesamt- Stichprobenumfang unter der oben beschriebenen Strategie minimiert und dass dieses

Minimum fur eine Fallzahl nahe 0.4[N angenommen wird.

Tabelle 14: Erwartete Fallzahl pro Gruppe E(I\AlBK ) und erwartete Power E(7Tg ) fur das adaptive Design mit
Zwischenauswertung nach BAUER und KOHNE (1994). t-Tedt, einseitiges Niveau a =0.025, o =1,
A=05=0.5, Falzahl pro Gruppe N, fir den ersten Studienteil, geplante Power 1- 3 =0.80 fur den zweiten
Studienteil. E(N\A,B) ist die erwartete Fallzahl pro Gruppe, um im Design mit interner Pilotstudie nach WITTES
und BRITTAIN (1990) unter den gleichen Design-Spezifikationen eine erwartete Power von E(7Tg. ) zu erzielen.

BAUER-KOHNE Design WITTES-BRITTAIN Design

Fallzahl pro Erwartete Fallzahl ErwarteAte Power Erwartete Fallzahl E(Nyg) zur
Gruppe N, E(Ngg) E(Tex ) Power E(7g )

10 67.0 0.80 60.8

20 63.6 0.82 66.3

30 63.4 0.84 70.7

40 65.4 0.87 75.4

60 74.4 0.91 86.1

Eine Moglichkeit, das Zwei-Stufen-Design mit Zwischenauswertung mit dem Design mit
interner Pilotstudie zu vergleichen, besteht darin, fur letzteres die erwartete Fallzahl zu
berechnen, die notwendig ist, um die unter dem BAUER-KOHNE-Design erwartete Power

E(71,) 21- B zu erreichen. Den Ergebnissen in Tabelle 14 kann man entnehmen, dass fir

Fallzahlen n, = 20 ein Vorteil fur das Design mit Zwischenauswertung besteht.

4.3.3.2 Verteilung der Fallzahl

Nach den Erwartungswerten vergleichen wir nun die Verteilungsfunktionen der resultierenden
Falzahlen fir die beiden adaptiven Designs mit und ohne Zwischenauswertung. Fir das
Design mit interner Pilotstudie ist die kumulative Verteilungsfunktion der Fallzahl G,z (n) fur
n<n, gleich 0. Fir n>n, ist G,;(n) bestimmt durch den Wert der gepoolten Varianz s7,
die zu einer Fallzahl von n fihrt. Esfolgt deshalb aus (4.13)

L(nl 1 nH

GWB (n) = GXZZ(HH) 5N .
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Im adaptiven Design mit Zwischenauswertung ist die kumulative Verteilungsfunktion der

Falzahl Gg, (n) ebenfallsOfir n<n,. Fir n=n, ist G, (n) gleich der Power fir den ersten

Studienteil, und fir n>n, ist Gy, (n) gegeben durch

+o00

=1- +
CucM=1-G o, Cannaca) * [ J 9 W E,ﬁ;,,z’l)(dodvlddl,

wobel B(d,) ={v,0J t, <t,, 4, undn,<n-n} die Menge der Werte v, >0 bezeichnet, die
fur gegebene Differenz d; nicht zur Ablehnung der Null-Hypothese nach dem ersten

Studienteil fuhrt sowie zu einer Fallzahl n, mit n, <n-n, fir den zweiten Studienteil. G,

bezeichnet die Verteilungsfunktion der nicht-zentralen t-Vertellung mit df Freiheitsgraden und

Nicht-Zentralitétsparameter 4. Der Summand 1-G, (tyn,-11-0,) ISt die Power des

ersten Studienabschnitts.
Abbildung 9 zeigt die Verteillungsfunktion fir die oben beschriebenen Design-
Spezifikationen und eine Fallzahl pro Gruppe fur den ersten Studienteil bzw. die interne

Pilotstudie n, = 30.

30 40 50 60 70 80 90 100 110

Abbildung 9: Verteilungsfunktion G(n) der resultierenden Fallzahl pro Gruppe fir das adaptive Design mit

Zwischenauswertung nach BAUER und KOHNE (1994) (gestrichelte Linie) und das Design mit interner
Pilotstudie nach WITTES und BRITTAIN (1990) (durchgezogene Linie). t-Test, einseitiges Niveau a =0.025,
o =1, A=9=0.5, Falzahl pro Gruppe fir den ersten Studienteil n;, =30. Geplante Power 1- 3 =0.80 fur

den zweiten Studienteil des Designs nach BAUER und KOHNE, die Fallzahl fir das Design mit interner
Pilotstudie nach WITTES und BRITTAIN ist so gewdahlt, dass die gleiche erwartete Power wie fir das Design nach
BAUER und KOHNE erzielt wird ( E(7Tgy ) = E(7Tg ) = 0.844; die notwendige Fallzahl pro Gruppe im Design mit

festem Stichprobenumfang betrégt fir diese Power N =71).

Man sieht, dass fur das adaptive Design mit Zwischenauswertung das Auftreten extrem grof3er
oder kleiner Gesamtfallzahlen eine wesentlich hdhere Wahrscheinlichkeit besitzt als fur das
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Design mit interner Pilotstudie. Hohe Fallzahlen rihren von , grof3en” p-Werten im ersten
Studienabschnitt her, kleine Fallzahlen von Abbriichen nach der Zwischenauswertung oder

»Kleinen" p-Werten p,. Die Variation der resultierenden Fallzahl ist somit fur das Design mit

der Option zum vorzeitigen Studienende grof3er und damit die Unsicherheit dartiber, welchen
Stichprobenumfang die Studie insgesamt haben wird.

4.3.3.3 Schlussfolgerungen

Die im vorangehenden Abschnitt dargestellten Vergleiche der Charakteristika von Power und
Fallzahl fur das adaptive Zwei-Stufen-Design und das Design mit interner Pilotstudie zeigen,
dass das BAUER-KOHNE-Design fur moderate Fallzahlen fur den ersten Studienteil eine
hohere Power as das WITTES-BRITTAIN-Design besitzt. Auf der anderen Seite ist die
Variabilitdt der Fallzahl ebenfalls grof3er mit einer grof3eren Chance eines kleineren, aber auch
einem erheblichen Risiko eines grofieren Stichprobenumfanges as im Internal Pilot Study
Design. In der Praxis wird die Entscheidung dartber, ob eine Studie mit oder ohne
Zwischenauswertung durchgefihrt wird, in aller Regel nicht allein aufgrund der statistischen
Eigenschaften der Designs getroffen werden. Eine wesentliche Rolle spielt die Frage, ob sich
eine Zwischenauswertung sinnvoll in den Studienablauf integrieren lasst. Hierzu ist es unter
anderem notwendig, dass die individuelle Beobachtungszeit wesentlich kirzer as die fur die
Studie veranschlagte Rekrutierungszeit ist. Ansonsten ist zum Zeitpunkt der
Zwischenauswertung die Zahl der Patienten, die in die Studie eingeschlossen wurden und
diese zumindest teillweise durchlaufen haben, erheblich gréfer als die der bei der
Interimanalyse berticksichtigten. Der Nutzen eines vorzeitigen Abbruchs der Studie wéare
dann erheblich eingeschrénkt. Weiterhin hangt die Entscheidung davon ab, ob fur die
untersuchte Therapie bereits fundierte Kenntnisse vorliegen oder die Studie in einer frihen
Phase der Arzneimittelentwicklung durchgefuhrt wird. Gerade in letzterem Fall ist es haufig
wunschenswert, im Rahmen einer Zwischenauswertung Wirksamkeit und Vertraglichkeit vor
Erreichen der initial geplanten Fallzahl zu beurteilen und neben der Fallzahl auch andere
Design-Merkmale veréndern zu kdnnen. Bel einer Studie mit einer erprobten Behandlung ist
es dagegen oftmals ausreichend, sicherzustellen, dass die statistische Power zum Erreichen
des Studienziels bel der aktuellen Streuung der Zielgrole den gewinschten Wert erreicht.
Wenn prinzipiell beide Studiendesigns in Frage kommen, so konnen die Ergebnisse dieses
Kapitels die Entscheidung zwischen den beiden Alternativen unterstitzen.
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5. Adaptive Auswahl der Teststatistik

Fiir feste Werte fiir das Signifikanzniveau und die Fallzahl und bei gegebener Alternativ-
Hypothese hingt die Power eines statistischen Tests von der Verteilung, die den Daten
zugrunde liegt, ab. Es ist deshalb eine attraktive Option, das in der Planungsphase aufgrund
von (in der Regel unsicheren) Annahmen festgelegte Testverfahren auf der Basis neu
hinzugekommener Informationen im Studienverlauf verdndern zu konnen. Dass in adaptiven
Designs eine solche Anderung unter Einhaltung der Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art
mdglich ist, haben wir in Satz 6, Kapitel 2.4 bewiesen. LANG, AUTERITH und BAUER (2000)
machten sich dies in der Situation zunutze, dass die Gleichheit der Erwartungswerte von &
Behandlungsgruppen unter einer geordneten monotonen Alternative getestet werden soll. Hier
werden die Daten des ersten Studienteils dazu benutzt, um die optimalen Scores fiir das
unbekannte Erwartungswertprofil zu schitzen; der zugehorige Kontrast-Test (siche Kapitel
3.5) wird dann bei der Auswertung des zweiten Studienteils verwendet. Es zeigte sich, dass
insbesondere bei ausreichend groBer Fallzahl fiir die Lernstichprobe mit der adaptiven Wahl
der Scores eine hohere Power als beim nicht-adaptiven Vorgehen erzielt werden kann.

Im folgenden Abschnitt 5.1 wird ein Bootstrap-Verfahren vorgestellt, mit dem unter
Verwendung beobachteter Daten (z.B. Daten einer Pilotstudie oder einer Zwischen-
auswertung) die statistische Power flir Shift-Alternativen approximiert werden kann, ohne
dass Annahmen iiber die Form der Verteilung getroffen werden miissen. In der Situation
zweistufiger adaptiver Designs kann dieses Verfahren dazu verwendet werden, fiir den
zweiten Studienteil diejenige Teststatistik auszuwihlen, fiir die mit den Daten der
Zwischenauswertung die maximale Power erzielt wird. Die Charakteristika einer solchen
Selektionsstrategie werden in Abschnitt 5.2 in einer Monte-Carlo-Simulationsstudie unter-
sucht. Die Anwendung des Verfahrens wird an einer klinischen Studie in der Indikation
Depression illustriert, die im adaptiven Zwei-Stufen-Design durchgefiihrt wurde und bei der
die vorgeschlagene Prozedur tatsdchlich zu einem Wechsel der Teststatistik nach der

Zwischenauswertung gefiihrt hat (DIENEL und KIESER, 1999).

5.1 Schéatzung der Power fur Zwei-Stichproben-Probleme nach CoOLLINGS und
HAMILTON (1988)

Die folgende Methode wurde von COLLINGS und HAMILTON (1988) zur Schitzung der Power

des Zwei-Stichproben Wilcoxon-Tests bei Lokations-Alternativen vorgeschlagen. TROENDLE
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(1999) zeigte in einer Simulationsstudie, dass dieses Verfahren fiir eine breite Klasse von
Verteilungen bessere Ergebnisse liefert als die Schitzung der Power unter Annahme
normalverteilter Daten (siche z.B. LEHMANN, 1975) und die Approximation via Edgeworth-
Entwicklung (siche z.B. BARNDORFF-NIELSEN und CoOX, 1979). MAHONEY und MAGEL
(1996) verallgemeinerten das Verfahren auf das k -Stichprobenproblem und den Kruskal-
Wallis-Test. Wir werden die Prozedur fiir £ = 2, aber in ihrer allgemeinen Form fiir einseitige
verteilungsfreie Zwei-Stichproben-Tests mit Teststatistik 7 darstellen.

Die beiden unabhéngigen Stichproben werden mit X, i =1, 2, j =L,...,n;, bezeichnet. Die

X X,, sind eine Zufallsstichprobe aus der Verteilung mit stetiger kumulativer

115000 1p,

Verteilungsfunktion F, =F, und die X,,.,X,, sind eine Zufallsstichprobe aus der
Verteilung mit stetiger Verteilungsfunktion F, . Wir setzen voraus, dass diese Verteilungen
gleiche Form haben, bendtigen aber keine Kenntnis {iber diese Form. Weiterhin nehmen wir
an, dass die  Verteilungen  um A gegeneinander  verschoben  sind:
Fy (x,) = Fy (x, =A) = F(x, —A) fiir alle x,. Wir betrachten das einseitige Testproblem
H,:A=0 gegen H,:A>0 und einen zugehodrigen Niveau-a -Test mit Teststatistik 7', fiir
die groBe Werte fiir die Alternativ-Hypothese H, sprechen. Die kumulative
Verteilungsfunktion von 7', die durch F' und A vollstindig festgelegt ist, sei mit F; (LJA)
bezeichnet, die kritische Schranke zum Niveau o mit 7., und die statistische Power fiir die
Verteilung F', die Lokations-Alternative A und das Signifikanzniveau a mit 1(F, T; A, o).
Dann gilt: a =1-F,(¢,;0) und n(F,T; A, a) =1-F,(t,; ). Fir verteilungsfreie Tests ist
die Null-Verteilung von T, F,((l0), unabhingig von der zugrundeliegenden stetigen

Verteilung F . Demgegentiber hingt die statistische Power sehr wohl von F ab, weshalb
diese in der Praxis hdufig unter einer spezifisch angenommenen Verteilung F berechnet wird
- in der Situation, dass ein verteilungsfreier Test deshalb ausgewihlt wurde, weil die Form
von F unbekannt ist, eine geradezu widersinnige Strategie.

Bei der Methode von COLLINGS und HAMILTON (1988) wird eine nicht-parametrische
Schétzung F von F erzeugt und die tatsdchliche Power m(F, T; A; a) durch 7'[(1:“ ,T; A Q)
geschétzt. Zur approximativen Berechnung von 7'[(1:“ ,T; A, a) wird ein Bootstrap-Verfahren
angewandt. Sowohl fiir die Schéitzung der Verteilungsfunktion als auch fiir die Approximation

von 7'[(1:“ ,T;A a) gibt es mehrere Moglichkeiten. Im folgenden wird das Verfahren
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angewendet, das in umfangreichen Vergleichsuntersuchungen zu den besten Ergebnissen
geflihrt hat (COLLINGS und HAMILTON, 1986, 1988; HAMILTON und COLLINGS, 1991).
Unter Verzicht auf die technischen Einzelheiten kann das von COLLINGS und HAMILTON

vorgeschlagene Verfahren zur Schitzung der Power fiir einen Stichprobenumfang m, +m,

wie folgt beschrieben werden. Fiir jede der beiden Stichproben X,,..., X, und X,,,.... X,

Iny

wird folgendermallen vorgegangen:

* Die zugrundeliegende Verteilungstfunktion wird durch die empirische Verteilungsfunktion
geschitzt.

* Es wird eine Zufallsstichprobe vom Umfang m, +m, aus der geschitzten Verteilung
gezogen; zu den m, Beobachtungen m, +1, ..., m; + m, wird der Wert A addiert.

* Mit diesen Daten wird der entsprechende Test durchgefiihrt, und es wird gezdhlt, ob die
Null-Hypothese abgelehnt wird oder nicht.

* Die letzten beiden Schritte werden w mal durchgefiihrt und die Power durch den Anteil
der Ablehnung unter den w Wiederholungen geschitzt.

Die resultierende Power-Schitzung ist dann das gewichtete Mittel der Schétzungen, die aus

den beiden Stichproben X,,...,X,, und X,,,..,X,, resultieren.

Im

Im einzelnen werden nach COLLINGS und HAMILTON (1988) folgende Schritte durchgefiihrt:
Schditzung der kumulativen Verteilungsfunktion F

Wir nehmen an, dass ¢ Beobachtungen z,, ..., z, vorliegen. (Wir werden weiter unten sehen,
dass die z entweder die x - oder die x,-Werte sind.) Die zugehdrigen geordneten Werte
seien mit  z,,..,z,  bezeichnet, und wir definieren z, =2z, -z, und
Z(g) =22, ~ 2> dann erhdlt man die stetige Verteilungsfunktion F, indem man jedem

Intervall (z,),2.,,),1 =0, ..., ¢ die Wahrscheinlichkeit 1/(g +1) zuweist.

Approximation von ﬂ(ﬁ' , T; A, a) durch Resampling aus der Verteilung F

Fiir eine Schitzung F von F kann die Power 7'[(1:“ , T; A, a) fiir einen Stichprobenumfang

von m, +m, durch die folgende Resampling-Prozedur approximiert werden.

1. Es wird eine Zufallsstichprobe vom Umfang m, +m, aus F gezogen. Die ersten m,
Beobachtungen bilden eine simulierte Stichprobe von X, und werden mit X, ..., X ,?ll

bezeichnet. Dann wird zu jedem der verbleibenden m, Beobachtungen der Stichprobe der
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0
2m,

Wert A addiert, um eine simulierte Stichprobe von X, zu erhalten, die mit X, ..., X
bezeichnet wird. (Die X, und X werden aus der gleichen Verteilung generiert, mit dem
einzigen Unterschied, dass die Verteilung der X um A Einheiten nach rechts
verschoben ist.)

2. Die Teststatistik 7° wird fiir die X, und X, berechnet. Falls 7° >¢, dann wird eine
Ablehnung von H|, gezihlt, im anderen Fall eine Beibehaltung von H .

3. Die Schritte 1 und 2 werden w mal wiederholt. (COLLINGS und HAMILTON, 1988,

verwendeten w =2500.) Die Power 7'[(1:“ , T; A, a) wird approximiert durch die Anzahl

der Ablehnungen von H, unter den w Wiederholungen. Diese Schitzung wird mit

fi(F, T; A, o) bezeichnet.

COLLINGS und HAMILTON (1986) untersuchten mehrere mogliche Varianten des Bootsstrap-
Verfahrens zur Schitzung der Power. Die folgende Methode erwies sich als die mit Abstand

effizienteste:

F wird zum einen ausschlielich auf der Basis der Werte X, (Verteilungsfunktion F ,) und

zum anderen ausschlieBlich auf der Basis der Werte X, (Verteilungsfunktion F v, ) geschitzt.

Die Power wird dann approximiert durch das gewichtete Mittel

R nf(F, TN ) +n,1(F, ,T: A a
AET: A, x) = (Fy, )+, TI(Fy )_
n, t+n,
Es ist offensichtlich, dass das Verfahren mit naheliegenden Modifikationen bei vorgegebenem

Signifikanzniveau a, Power 1— [ und Alternative A zur Berechnung des notwendigen

Stichprobenumfanges bei der Anwendung nicht-parametrischer Tests verwendet werden kann
(siche HAMILTON und COLLINGS, 1991). Wir werden im folgenden Kapitel die Frage
untersuchen, ob diese Methode dazu geeignet ist, basierend auf den Daten aus einer
Zwischenauswertung eine effiziente Teststatistik fiir den zweiten Studienteil eines adaptiven
Designs auszuwihlen. Die Moglichkeit, dieses Verfahren fiir eine adaptive Strategie zu
nutzen wurde von COLLINGS und HAMILTON (1988) und BUNING und TRENKLER (1994, S.
316) erwihnt. Allerdings wurde dabei weniger an eine Strategie, wie sie im folgenden
angegeben wird, gedacht, sondern an eine im Sinne sogenannter adaptiver Tests. Bei diesem
Typ von Tests wird die Entscheidung dariiber, welche Teststatistik flir die Auswertung

benutzt wird, auf der Basis des aktuellen Datensatzes getroffen. Bislang wurden aber auch zu
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dieser Anwendungsmdoglichkeit des Verfahrens keinerlei Untersuchungen angestellt. Bevor
wir die Eigenschaften der oben beschriebenen Strategie im Rahmen eines adaptiven Zwei-
Stufen-Designs in einer Simulationsstudie untersuchen, soll die praktische Anwendung der

Methode anhand einer konkreten klinischen Studie illustriert werden.

Beispidl 6:

In einer doppelblinden randomisierten placebo-kontrollierten Multicenter-Studie wurde die
Wirksamkeit und Vertraglichkeit von Hypericum perforatum bei Patienten mit leichter bis
mittelschwerer Depression untersucht (DIENEL und KIESER, 1999). Die Studie wurde im
adaptiven Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994) zu einem -einseitigen
Signifikanzniveau o =0.025 und den Design-Charakteristika a, =0.20,a, =0.0152 und
¢, =0.00380 durchgefiihrt. ZielgroBe war die Differenz des Gesamtscores der Hamilton-
Depressions-Skala (HAMD, 17-Item-Version) zwischen Therapiebeginn (Tag 0) und
Therapieende (Tag 42). Als Auswertungsverfahren fiir den ersten Studienteil wurde im
Protokoll der #-Test fiir unverbundene Stichproben festgelegt. Aufgrund der asymptotischen
Verteilungsfreiheit des ¢-Tests, der aufgrund des Randomisierungsverfahrens zu erwartenden
Balanciertheit der Behandlungsgruppen und der analytischen Berechnungen von HEEREN und
D’AGOSTINO (1987) kann man davon ausgehen, dass der ¢#-Test auch fiir die ordinal-skalierte
Zielgrofe das vorgegebene Niveau a einhdlt. Welche Power der #-Test in der vorliegenden
Situation im Vergleich zu anderen Verfahren besitzt, wird durch diese Betrachtungen
allerdings nicht beantwortet (siche z.B. die Untersuchungen zu Power-Unterschieden
zwischen verschiedenen Zwei-Stichproben-Tests bei bekannten stetigen Verteilungen in
BUNING, 1991, S. 119ff). In die Zwischenauswertung gingen die Daten von 2 x 84 = 168
Patienten ein, die im Rahmen der Intention-to-treat-Auswertung analysiert wurden. Der
einseitige p-Wert betrug p, =0.043, womit zur Ablehnung der Null-Hypothese im zweiten
Studienteil ein p-Wert erzielt werden muss, der unter ¢, / p, =0.088 liegt. Mit den Daten der
Zwischenauswertung wurde die Bootstrap-Methode nach COLLINGS und HAMILTON (1988)
angewendet, um fiir den #- und den U-Test die Power fiir einen Stichprobenumfang von 2 X
100 Patienten zu schitzen. Es wurden w =10 000 Replikationen durchgefiihrt, womit die
Linge des 95%-Konfidenzintervalls fiir die tatsdchliche Power maximal + 0.01 betrdgt (fiir
eine tatsdchliche Power von 1— 3 =0.50). Es wurde das einseitige Signifikanzniveau 0.088

zugrunde gelegt, der U-Test wurde in der asymptotischen Version angewandt. Tabelle 15

zeigt die geschdtzte Power fiir Shift-Alternativen A =0.0 bis 4.0 (0.5). Der U-Test liefert
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konsistent hohere Werte fiir die geschétzte Power verglichen mit dem #-Test, weshalb im
Rahmen eines Priifplan-Amendments festgelegt wurde, die Auswertung des zweiten

Studienteils mit dem U-Test durchzufiithren.

Tabelle 15: Geschitzte Power fiir den #- und den U-Test fiir Shift-Alternativen A. Fallzahlen n, =n, =100,
a =0.088, 10 000 Bootstrap-Zichungen.

A Geschitzte Power

t-Test U-Test
0.0 0.086 0.086
0.5 0.203 0.239
1.0 0.377 0.434
1.5 0.593 0.645
2.0 0.780 0.815
2.5 0.906 0.920
3.0 0.970 0.972
3.5 0.992 0.991
4.0 0.999 0.998

5.2 Vergleich zwischen adaptivem und nicht-adaptivem Design

Im folgenden sollen die Charakteristika einer adaptiven Auswahl der Teststatistik auf der
Basis einer Schitzung der Power fiir einige Anwendungssituationen exemplarisch untersucht
werden. Hierzu betrachten wir das adaptive Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE

(1994) mit a =0.025 (einseitig), a, =1.0 (d.h. keine vorzeitige Beendigung mit
Beibehaltung der Null-Hypothese) und a, =c, =0.00380. In der Simulationsstudie wurden

die Normalverteilung, die Exponentialverteilung und die Log-Normalverteilung zugrunde
gelegt. Fiir jede dieser Verteilungen wurde die Null-Hypothese und die Lagealternativen
A =0.25,0.45 betrachtet. Neben dem Zwei-Stichproben #-Test wurden drei Tests aus der

Klasse der linearen Rangtests in die Betrachtung einbezogen. Fiir das oben beschriebene
Shift-Modell hat diese Klasse von Tests eine grole Bedeutung, weil sie unter der Null-
Hypothese das nominale Niveau fiir beliebige stetige Verteilungen -einhalten (sog.
Verteilungsfreiheit). Der zweite Grund liegt in der Tatsache begriindet, dass fiir einige
Reprisentanten aus dieser Klasse die Power bei normalverteilten Daten nicht wesentlich unter

der des gleichméBig besten z-Tests liegt, wiahrend bei Nicht-Vorliegen der Normalverteilung
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die Power des #-Tests teilweise deutlich iibertroffen wird. Aufgrund dieser beiden Aspekte
sind lineare Rangtests insbesondere auch fiir die vorliegende Fragestellung interessante
Alternativen.

Bezeichnet man mit Z =(Z,,...,Z, ., ) den Vektor mit Komponenten Z, =1, falls die i-te

Variable in der kombinierten und geordneten Stichprobe aus der Stichprobe 1 stammt und
Z. =0 falls aus Stichprobe 2, so konnen die linearen Rangstatistiken fiir das Zwei-

Stichproben-Problem in der folgenden Form geschrieben werden:

nytn,

Ly, = 3 SO,
=1

mit geeigneten Scores s(7). Wir betrachten speziell folgende Reprédsentanten aus dieser

Klasse von Tests:

e U-Test (WILCOXON, 1945): s(i) =i
 Van der Waerden-Test (VAN DER WAERDEN, 1952/1953): s(i) = @' " : 1 E wobei
1 T,

@' die Quantilfunktion der Standardnormalverteilung bezeichnet.
} n~ . ._n +tn,+1 n
* Median-Test (WESTENBERG, 1948): s(i) =0 fiir i < T und s(i) =1

firr i > Mt tL

Aussagen zur lokalen Optimalitit und zur asymptotischen relativen Effizienz linearer
Rangtests finden sich zum Beispiel in BUNING und TRENKLER (1994) und RANDLES und
WOLEFE (1979).

Wir werden bei den Berechnungen die Tests nicht in der exakten sondern in der
asymptotischen Version verwenden; dies ist aufgrund der verwendeten Stichprobenumfinge
gerechtfertigt und 16st zumindest eines der Probleme bei den rechenintensiven Simulationen.
In RANDLES und WOLFE (1979) wird gezeigt, dass unter gewissen Nebenbedingungen, die fiir
die hier verwendeten Tests erfiillt sind, die Teststatistik

Ly, ~E(L,)

ny+n,

Var(Lnl +n, )

ny tn,

asymptotisch (d.h. fiir min(n,, n,) — o) standardnormalverteilt ist. Dabei ist
DZ s(7)

n tn, 4

n

E(Lnl+n2 ) =
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und

B nl Blz ny+n, N | tn ) H
o) = Gy v, ) %n F)Eg 0 ;S(l)gﬂ

Es wurden die Szenarien betrachtet, dass bei der Zwischenauswertung der ¢-Test bzw. der U-
Test verwendet wird (Teststatistik 7"), und dass fiir die Auswertung des zweiten Studienteils

mit der Methode von COLLINGS und HAMILTON (1988) entweder der ¢-Test, der U-Test, der

van der Waerden-Test oder der Median-Test ausgewihlt wird (Teststatistik 7). Zur
Schitzung der Power der Prozedur mit adaptiver Auswahl der Teststatistik wurden in der
Simulationsstudie fiir jede der betrachteten Verteilungskonstellationen und die beiden

Teststatistiken 7' folgende Schritte » =2 500 mal durchgefiihrt:

1. Schritt: Generieren der Daten des ersten Studienteils

Es werden zwei unabhidngige Stichproben aus der Verteilung F vom Umfang
n, +n, =2x50 =100 erzeugt, die um A gegeneinander verschoben sind.

2. Schritt: Zwischenauswertung

Es wird ein einseitiger Test zum Niveau a, = 0.00380 mit der Teststatistik 7 durchgefiihrt:

e p/ <a,: Ablehnung der Null-Hypothese, Fortsetzung der Simulation mit Schritt 1.

e a,<p/ <1: Nach dem Verfahren von COLLINGS und HAMILTON (1988) wird mit
w=2500 die Power zum Niveau a! =c,/p/ fiir die Verteilung F mit Shift-Alternative
A und den Stichprobenumfang m, +m, =2x50=100 geschitzt. Fiir den zweiten

Studienteil wird die Teststatistik 7~ mit der groBten geschétzten Power ausgewihlt.
3. Schritt: Generieren der Daten des zweiten Studienteils und Endauswertung
Es werden zwei unabhingige Stichproben aus der Verteilung F vom Umfang 2 x50 =100

erzeugt, die um A gegeneinander verschoben sind. Es wird ein einseitiger Test zum Niveau

Cy / p{ mit der Teststatistik 7~ durchgefiihrt:
« p" <c,/pl : Ablehnung der Null-Hypothese.

« p" >c,/p’ : Beibehaltung der Null-Hypothese.

Fortsetzung der Simulation mit Schritt 1.

Die Power der adaptiven Strategie bei Verwendung der Teststatistik 77 im ersten Studienteil

wird geschétzt durch
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#{Ablehnung der Null - Hypothese}

nF,T,T 0 )=
( ) # {Replikationen}

Die Power fiir die adaptive Strategie wird verglichen mit der

* Power 70(F,T,T;A,a) des adaptiven Zwei-Stufen-Designs bei fester Wahl der

Teststatistik 7' fiir beide Studienabschnitte und Stichprobenumfiange von jeweils 2 x50

zum gleichen Gesamt-Niveau o und gleichen Werten fiir a, und a, wie bei der adaptiven

Strategie.

* Power 7(F,T;A, a)des ,klassischen® Ein-Stufen-Design mit Teststatistik 7 und

Stichprobenumfang 2 x100 zum Niveau o .

In Tabelle 16 sind die geschitzten Ablehnraten fiir das Ein-Stufen-Design bei Auswertung mit
Test T (T), das Zwei-Stufen-Design bei Auswertung beider Studienteile mit Test 7 (7-7) und
das Zwei-Stufen-Design bei Auswertung des ersten Studienteils mit Test 7 und des zweiten
Studienteils mit dem ausgewdhlten Test 7" (7-T ) angegeben. Bei der durchgefiihrten Anzahl

von Replikationen (7 =2 500 ) betrdgt die maximale Lénge des 95%-Konfidenzintervalls fiir
die Power % 0.02 (bei einer tatsdchlichen Power von 1— 3 =0.50).

Fiir die Normalverteilung wurde von mehreren Autoren (BAUER und KOHNE, 1994; BANIK,
KOHNE und BAUER, 1996; WASSMER, 1997, 1998) mittels analytischer Berechnungen die
Power des gleichmiBig besten Vorgehens (= Anwendung des #-Tests auf die Gesamt-
stichprobe) mit der Power bei Anwendung des #-Tests auf zwei Teilstichproben und
Kombination mit dem Fisher-Produkttest verglichen. Es zeigte sich jeweils, dass der Power-
Verlust nur gering ist. Wie man Tabelle 16 entnehmen kann, gilt diese Aussage auch, wenn
man fiir das Ein-Stufen-Design oder den ersten Studienteil eines adaptiven Designs einen
optimalen oder zufriedenstellenden Test gewéhlt hat und fiir den zweiten Teil einen Wechsel
zu einem anderen Testverfahren zuldsst. Auf der anderen Seite besitzt die adaptive Strategie
ein grofles Potential zu einem Gewinn an Power, wenn fiir die Zwischenauswertung ein Test
festgelegt wurde, der fiir die vorliegende Verteilung schlechte Power-Eigenschaften besitzt.
Das Verfahren ,,lernt” aus den Daten des ersten Studienteils und wahlt fiir den zweiten Teil
einen Test aus, der fiir diese Datenstruktur eine héhere Power aufweist. Dies fiihrt zu einer
teilweise erheblichen Erhéhung der Ablehnrate gegeniiber den nicht-adaptiven Strategien T
und 7-T (siehe Ergebnisse in Tabelle 16 fiir den #-Test und die Exponential- und die Log-

Normalverteilung).
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Tabelle 16: Geschitzte Power fiir verschiedene Verteilungen, Shift-Alternativen A und folgende Strategien:
Ein-Stufen-Design, Auswertung mit Test T (7); Zwei-Stufen-Design, Auswertung beider Studienteile mit Test T’
(T-T); Zwei-Stufen-Design, Auswertung erster Studienteil mit Test 7' und zweiter Studienteil mit ausgewdhltem
Test T (T-T). a =0.025 (einseitig), Stop-Grenzen fiir Zwei-Stufen-Design nach BAUER und KOHNE (1994):
a, =1, a,=c, =0.00380; Fallzahlen: Ein-Stufen-Design 2x100, Zwei-Stufen-Design 2x(2x50); 2 500
Replikationen, 2 500 Bootstrap-Ziehungen fiir Strategie (7-T ).

N (0, 1)
T

A Strategie t-Test U-Test

0.0 T 0.026 0.024
I-T 0.025 0.025
I-T 0.028 0.025

0.25 T 0.422 0.401
T-T 0.406 0.382
I-T 0.390 0.378

0.45 T 0.890 0.878
T-T 0.860 0.842
I-T" 0.842 0.839

Exp (1)
T

A Strategie t-Test U-Test

0.0 T 0.024 0.027
T-T 0.022 0.023
I-T 0.023 0.026

0.25 T 0.450 0.784
I-T 0.386 0.734
I-T" 0.633 0.762

0.45 T 0.891 0.996
T-T 0.871 0.990
I-T 0.967 0.993
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Tabelle 16 (Fortsetzung):

LN (0,1)
T
A Strategie t-Test U-Test
0.0 T 0.020 0.024
T-T 0.021 0.028
I-T" 0.021 0.028
0.25 T 0.140 0.578
I-T 0.152 0.542
I-T" 0.357 0.550
0.45 T 0.366 0.956
T-T 0.388 0.945
I-T" 0.783 0.950
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6. Zusammenfassung und Ausblick

Bel herkbmmlichen Studiendesigns ist es notwendig, die Rahmenbedingungen der
Durchfthrung, wie Fallzahl, Fragestellungen und statistische Testverfahren fir die
konfirmatorische Auswertung vor Studienbeginn festzulegen. Eine datenabhéngige
Veranderung der Design-Elemente im Studienverlauf ist dann nicht mehr mdglich, ohne
Gefahr zu laufen, die vorgegebene Wahrscheinlichkeit eines falsch-positiven Ergebnisses zu
Uberschreiten. Angesichts der Tatsache, dass es eher die Regel als die Ausnahme ist, dass in
der Planungsphase einer klinischen Studie die Vorinformationen, die fir eine optimale
Design-Spezifikation notwendig sind, ganzlich fehlen oder mit grofer Unsicherheit behaftet
sind, ist das Unbehagen der Therapieforschung an diesen starren Rahmenbedingungen
herkdmmlicher Studiendesigns verstandlich.

Die in jungster Zeit entwickelten adaptiven Verfahren beheben dieses Defizit. Sie folgen
dem intuitiven Konzept, die verfigbaren Daten im Studienverlauf mit den urspringlichen
Planungsannahmen abzugleichen und, falls notwendig, das Design entsprechend anzupassen.
Auf das breite Spektrum moglicher Design-Anderungen wurde in der Literatur bereits
vielfach hingewiesen. Bislang gibt es aber nur wenige Untersuchungen zu der Frage, welche
Entscheidungsregeln hierbei verwendet werden sollen und inwieweit die Freiheit einer
flexiblen Design-Gestaltung auch tatsachlich zu einer groReren Effektivitét fuhrt. Dieser Weg
wurde in der vorliegenden Arbeit fir einige wichtige Anwendungssituationen beschritten.

Diein Kapitel 2 vorgestellten multiplen Testprozeduren sind die V oraussetzung dafr, dass
auch Studien, in denen mehrere Fragestellungen untersucht werden, im adaptiven Design
durchgefuihrt und inferenzstatistisch bearbeitet werden konnen. Diese Option ist von
besonderem Interesse, weil eine prazise Planung umso schwieriger ist, je komplexer die
Zielsetzung der Studie ist. Ein wichtiges Beispiel hierfir sind Dosis-Findungs-Studien, bei
deren Planung das Wirksamkeitsprofil der untersuchten Substanz nur vermutet werden kann.
Fir derartige Studien wurde eine Strategie vorgeschlagen, mit der im adaptiven Zwei-Stufen-
Design sowohl die explorative Untersuchung der Dosis-Wirkungs-Beziehung als auch der
Wirksamkeitsnachweis in eine einzige Studie integriert werden kann. Dies ist inbesondere
deshalb bemerkenswert, weil diese Ziele im herkdmmlichen Ansatz nicht nur in
verschiedenen Studien, sondern in unterschiedlichen Phasen der Arzneimittelentwicklung
verfolgt werden, und das alternative Vorgehen eine wesentliche Erhdhung der Effizienz
verspricht. Die Strategie besteht darin, zunachst mit einer Menge von aussichtsreichen

Dosierungen zu beginnen, und im Rahmen der Zwischenauswertung die Dosis-Gruppe mit
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dem gunstigsten Nutzen-Risiko-Verhdltnis auszuwahlen. Falls notwendig kann die Studie
dann mit einem zweiten Studienteil fortgesetzt werden, um die Wirksamkeit der selektierten
Dosis nachzuweisen. Die entwickelten multiplen Testprozeduren bilden die Basis fur die
konfirmatorische Analyse dieses Studientyps. In Kapitel 3 wurden Methoden vorgestellt, mit
denen unter einem Plateau-Modell fir den Dosis-Wirkungs-Verlauf die minimale Dosierung
mit der maximalen Wirksamkeit identifiziert werden kann. Mittels Simulationsunter-
suchungen wurde gezeigt, dass durch Anwendung dieser Strategie im Rahmen adaptiver
Zwei-Stufen-Designs eine erheblicher Gewinn an statistischer Power im Vergleich zum
herkdmmlichen Ein-Stufen-Ansatz erzielt werden kann.

Fals die tatsachliche Streuung der Zielvariablen von dem bei der Fallzahlplanung
angenommenen Wert abweicht, so ist bei herkémmlichen Studiendesigns entweder der
berechnete Stichprobenumfang unndétig grol3, oder die Chance, das Studienziel zu erreichen,
ist kleiner als vorgesehen. In Kapitel 4 wurden fir normalverteilte Daten Methoden zur
adaptiven Bestimmung des Stichprobenumfanges hergeleitet, die dieses Manko beseitigen.
Dabei wurde neben den adaptiven Designs mit Zwischenauswertung auch die Variante
betrachtet, dass die Daten im Studienverlauf ohne Kenntnis der Therapiegruppen-
Zugehorigkeit (, verblindet”) im Hinblick auf die bei der Planung angenommene Streuung der
Zielgrolde inspiziert werden. Wéhrend fur die erstgenannten Designs die Einhaltung der
Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art aufgrund ihrer Konstruktion auch unter einer
Fallzahladaption garantiert ist, erforderte dies fir Designs ohne Zwischenauswertung die
Entwicklung spezieller Verfahren. Weiterhin  wurden Methoden zur verblindeten
Varianzschétzung hergeleitet, die so konzipiert sind, dass sie fur Studien mit einer beliebigen
Anzahl von Behandlungsgruppen eingesetzt werden konnen. Die Untersuchung der
Charakteristika der resultierenden Fallzahlen zeigte, dass fur beide Design-Varianten durch
die Option zur Fallzahl-Adaption im Mittel der tatsdchlich notwendige Stichprobenumfang
erreicht wird, unabhangig davon, ob die Planungsannahme korrekt ist oder nicht.

Die statistische Power eines Testverfahrens hangt unter anderem von der Verteilung der zu
analysierenden Variablen ab. Da die Festlegung des Auswertungsverfahrens in der
Planungsphase in der Regel auf einer unsicheren Verteilungsannahme erfolgt, ist die
Moglichkeit zu einem Wechsel des Testverfahrens wiinschenswert, wenn sich diese Annahme
im Studienverlauf alsfalsch erweist. In der Arbeit wurde gezeigt, dass adaptive Designs diese
Option unter Einhaltung der Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art bieten. Es wurde ein
Resampling-V erfahren vorgestellt, das aus einer Klasse von Testverfahren denjenigen Test fur

die Auswertung des zweiten Studientells auswahlt, der fr die bel der Zwischenauswertung
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beobachteten Daten die maximale Power erzielt. Die Ergebnisse von Simulations-
untersuchungen zeigten das gleiche Bild wie fir die anderen Anwendungssituationen: Wenn
die Planungsannahmen korrekt sind, ist der Power-Verlust des adaptiven Designs gegentber
dem dann optimalen Ein-Stufen-Design nur gering. Andererseits besitzen adaptive Designsim
Fale einer Fehl-Spezifikationen bei der Planung einer klinischen Studie ein erhebliches
Potential zu einer effizienteren Nutzung der verfigbaren Information, was sich in einer
Erhohung der statistischen Power und damit in einer Reduktion der notwendigen
Patientenzahlen niederschl&gt.

Die zukunftigen Entwicklungsmdglichkeiten im Bereich adaptiver Designs sind vielfaltig.
In Kapitel 3 der vorliegenden Arbeit wurde gezeigt, dass die Durchfuhrung von Dosis-
Findungs-Studien im adaptiven Design vielversprechende Vorteile aufweist. Gerade in dieser
Anwendungssituation sind die in der Praxis angewendeten Entscheidungskriterien komplex,
denn neben den Daten beziiglich Wirksamkeit und Vertréglichkeit der aktuellen Studie gehen
auch die Ergebnisse bereits abgeschlossener Studien in eine integrierte Bewertung ein. Durch
eine Modellierung des Prozesses der Arzneimittelentwicklung und durch entsprechende
optimale Entscheidungsregeln, die das jeweilige Vorwissen Uber die untersuchte Therapie
beriicksichtigen, kdnnte die Flexibilitat adaptiver Designs noch effizienter genutzt werden.

Ein Resultat von Kapitel 4 dieser Arbeit war die Aussage, dass im Design mit interner
Pilotstudie bei normalverteilten Daten, zwei Stichproben und bei Verwendung des t-Tests in
der Auswertung die Wahrscheinlichkeit eines Fehlers 1. Art nicht Gberschritten wird, wenn
die verblindete Fallzahladaption mit der adjustierten oder nicht-adjustierten Ein-Stichproben-
Varianz erfolgt. Entsprechende Resultate fur mehr as zwel Stichproben sind derzeit ebenso-
wenig verfugbar wie fur nicht-normalverteilte Daten, wie z.B. Raten. Bei adaptiven Designs
mit Zwischenauswertung kann neben der geschédtzten Varianz auch der beobachtete
Behandlungsgruppen-Unterschied zur Fallzahladjustierung verwendet werden. Die gegen-
wartigen Vorschlége hierzu sind nicht befriedigend, so dass die Entwicklung entsprechender
Strategien ebenfalls ein lohnender Bereich fir weitere Forschungsaktivitéten ist.

Bel alen bisherigen Vergleichen zwischen adaptiven und nicht-adaptiven Designs
beschrénkte sich die Adaption auf einen einzelnen Design-Aspekt. Es spricht vieles dafr,
dass erst durch ene simultane Anwendung effizienter Entscheidungsregeln, die
unterschiedliche Design-Elemente betreffen, das tatséchliche Potential adaptiver Designs
ausgeschopft werden wird.
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