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Dieses Handbuch steht einschlie3lich Anhang (“Beispiele zur Validierung“) bis Windows XP als Help-
“Hypertext-Handbuch” zur Verfigung: Zum Aufruf (und zur optionalen Nachinstallation ab Vista!) vgl.
Abbildung 1. Abbildung 28 in Kapitel 4 zeigt fir Windows-Versionen bis XP den Programm-Aufruf der
in BiAS. verfiigbaren Methoden. Ein Uberblick iiber BiAS.’ Leistungsspektrum findet sich auf der
letzten Seite dieses eBooks, detaillierter im 8. Kapitel und im Internet unter https://www.bias-online.de.
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Vorab ... N

BiAS. ist ein biometrisches Programmpaket, das an der Goethe-Universitat Frankfurt
am Main speziell fir Mediziner und fir Humanwissenschaftler aus dem Umfeld der
Medizin entwickelt wurde. BiAS. bietet ein umfassendes, an den konkreten Frage-
stellungen der aktuellen medizinisch-biologischen Forschung orientiertes Spektrum
von statistischen und biometrischen Methoden. BiAS. ist ein Akronym fir "Biome-
trische Analyse von Stichproben™.

BiAS." Methodenspektrum beinhaltet neben "konventionellen" statistischen Metho-
den auch viele weitere Verfahren, die in der Medizin und deren assoziierten Fach-
gebieten zwar von grundlegender Bedeutung, aber in anderen Programmen nicht
unbedingt verfigbar sind. Das Programm ist somit besonders fur Mediziner und
Pharmakologen, aber auch fur Biologen und Psychologen im Studium und in der
wissenschaftlichen Praxis von Interesse: Das Anwenderspektrum reicht von Stu-
denten, Diplomanden und Doktoranden bis hin zu professionellen universitaren und
industriellen Wissenschatftlern.

Statistik-Programme werden vielfach benutzt wie Programme zur Textverarbeitung.
Textverarbeitungsprogramme setzen bei ihren Benutzern eine gewisse naturliche
Intelligenz und gelegentlich Grundkenntnisse der Orthographie voraus, Statistik-
Programme dagegen beruhen einerseits auf einem ausgedehnten Teilgebiet der
Mathematik (Maf3- und Wahrscheinlichkeitstheorie, Mathematische Statistik) und
andererseits auf eher anwendungsorientierten Fachgebieten wie zum Beispiel der
Biometrie. Der Autor rét deshalb davon ab, BiAS. ohne adaquate Vorkenntnisse oder
vor Lektiire wenigstens eines adaquaten Lehrbuches zu starten. Die Verfiugbarkeit
Uber ein wissenschaftliches Programmpaket bedeutet nicht die Verfugbarkeit Uber
dessen wissenschaftliche Inhalte.

Erfahrungsgeman erlernen die meisten Benutzer die Bedienung eines flr sie neuen
Programms exemplarisch anhand von speziellen Beispielen, so dass in diesem
Handbuch lediglich - aber daftir sehr ausfihrlich! - die Anwendung des bekannten U-
Tests von Wilcoxon, Mann und Whitney beschrieben wird. Die Bedienung der ub-
rigen Module ergibt sich damit: Zur Unterstitzung der “informatischen Intuition” der
Benutzer/innen dient der Validierungsteil des Handbuches, womit alle Eingaben und
Datenformate am praktischen Beispiel ersichtlich sind. Der Autor hofft, dass dieser
vielleicht etwas ungewohnliche Weg einen leichteren Zugang zu der Materie ver-
schafft als eine sich mehrfach wiederholende Aneinanderreihung von technischen
Details. Das Handbuch liegt mit gleichen Inhalten sowohl als Hypertext- als auch als
eBook-Dokument vor und ist, wie Abbildung 1 unter XP zeigt, im Hauptmeni des
Programms per “Buch-Icon“ verfugbar. Falls die Hypertext-Version unter Ihrer
aktuellern Installation nicht vorhanden ist, kann diese optional nachtraglich einge-
richtet werden: Mehr dazu finden Sie am Ende dieses Abschnitts.

Der zweite Teil des Handbuchs befasst sich mit der bereits erwéahnten Validierung
des Programms (Naheres dazu in Kapitel 7!). Alle zur Validierung des Programms
verwendeten Datensétze sind im Programm-Unterverzeichnis "..\Valide" enthalten.

Beide Teile dieses Handbuchs werden bis Windows XP vom Programm wahlweise
als Hypertext-Handbuch oder als eBook aufgerufen. Falls das Hypertext-Handbuch
in Threm OS nicht verfugbar ist, wird ohne Abfrage direkt das eBook aufgerufen.
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BiAS.’ erste Programmversion erschien 1989 unter DOS. Eine vorlaufige Portierung
nach Windows 95/NT unter C++ und PB/DLL wurde im Jahre 1996 von Herrn Dipl.-
Ing. Michael Stotz und mit selbstloser Unterstlitzung durch Professor Gerd Kiveler
vorgenommen, Herr Dipl.-Math. Georg Zelmer Gibernahm dabei die Programmierung
des Dateneditors. Bei den spateren Implementierungen haben mir viele Mitglieder
des PowerBasic-Forums, insbesondere Chris Boss, Lance Edmonds, lan McAllister,
Semen Matusovski, Dave Navarro und Eric Pearson unter anderem bei Fragen zur
Windows-API und -GDI sehr geholfen. Don Dickinson schrieb die Druckroutinen fur
die Graphik-Ausgabe, Edwin Knoppert den Import aus Excel und Bgrje Hagsten das
Pause-Spiel. James Klutho ist Autor des aktuellen Dateneditors, Jagrgen Ibsen hat
seinen im Ausgabe-Editor optimal lesbaren Font ,Dina“ zur freien Verfigung gestellt.

Frau Professor Eva Herrmann hat mit groiem Engagement, vielen konstruktiven
Vorschlagen und mit eigenem Quellcode (Valz-Algorithmus und Kerndichteschatzer!)
zu der aktuellen Version beigetragen. Herr Dr. Yusuke Asai, Frau Dr. Dimitra Bon,
Frau Dr. Tje Lin Chung, Frau Dr. Natalie Filmann, Frau Aksana Kafer B.Sc., Herr
Prof. Felix Kawerin und Frau Dr. Julia Rey haben die aktuelle Programmversion einer
erneuten kritischen Uberpriifung unterzogen, ihrerseits viele Vorschlage eingebracht
und auf die eine oder andere ,Ecke und Kante* des Programms hingewiesen.

Allen genannten, aber auch vielen hier namentlich nicht genannten Beteiligten
schulde ich fur ihre stets bereitwillige und immer kompetente Hilfe und fur ihre zahl-
reichen wertvollen Beitrdge meinen ganz herzlichen Dank!

BIAS. fur Windows - m} X
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung 1 Hilfe
~ s -
D@L 648 R I @ v @ x
Weldhes Handbuch benutzen? X
‘Welche HandbuchVersion wollen Sie benutzen?
(®) Immer nur das aktuelle Pdi-Handbuch fur Windows 10 benutzen
() Das Pdf- und zusatzlich das XP-WinHelp-Handbuch benutzen
Bemerkungen
Mit Ihrer Installation konnen Sie beide Handblicher benutzen.
Es ist niitzlich, beide Handblicher nebeneinander zu verwenden.
& ok Abbrechen
Copyright epsilon 2020 - Version 11.12

Abbildung 1: XP-Handbiicher optional ab Windows Vista, hier unter Windows 10

Das bis Windows XP verwendete WinHelp-Handbuch kénnen Sie optional auch unter allen aktuelleren
Windows-Versionen zusatzlich zu diesem eBook verwenden, wenn Sie auf Microsoft's Homepage die
Datei WinHIp32.exe downloaden und installieren. (Links dazu unten, ein Kopieren von WinHIp32.exe
aus XP in BiAS.’ Programmverzeichnis (!!) ist ebenfalls mdglich, von MS aber nicht erwlinscht.) BiAS.
erkennt jede Installation und stellt die XP-Handblicher gemaR Abbildung 1 zu Verfiigung. Aufschluss
Uber Windows'’ Installationsstatus und Wahlmdglichkeiten gibt das Menu ,Hilfe: Welches Handbuch?*

» www.microsoft.com/downloads/details.aspx?displaylang=de&FamilyID=6ebcfad9-d3f5-4365-8070-334cd175d4bb
» www.microsoft.com/downloads/details.aspx?displaylang=de&FamilylD=258aa5ec-e3d9-4228-8844-008e02b32a2c
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0. Wichtige Informationen zum 1. Start -

Bitte nehmen Sie sich jetzt zwei Minuten Zeit, die folgenden Informationen auf-
merksam durchzulesen. Diese ganz kurze Einfihrung in die Bedienung des Pro-
gramms erleichtert Ihnen die ersten "Gehversuche" mit BiAS. sicher ganz erheblich.
Eine Lekture der folgenden Kapitel kann aber vielleicht auch ganz nitzlich sein!

Das vermutlich schwierigste Problem bei der ersten Benutzung eines neuen
Programms ist die korrekte Eingabe von Daten:

Als Benutzer von Word, Excel oder auch von anderen Programmen unter Windows
ist Thnen gelaufig, dass die unterschiedlichen Programme in der Regel ganz unter-
schiedliche Datenformate verwenden: BiAS. verwendet seinerseits ein spezielles
Dateiformat mit der Datei-Extension "DAT". Im zweiten Kapitel finden Sie exem-
plarisch die Standard-Testdatei Test.DAT, die in vielen Beispielen des Handbuches
verwendet wird.

Wichtig: BiAS. verwendet zwecks Kompatibilitdt mit anderen Programmen fir alle Berechnungen
ausschlief3lich numerische Daten, niemals Textangaben! Dies betrifft speziell die Bezeichnungen von
beispielsweise Diagnosen, Therapien etc., wie ebenfalls in Kapitel 2 erlautert wird.

Ihre eigenen Daten kdnnen Sie Uber BiAS.” Daten-Editor eingeben. Der Editor wird in
BiAS. Toolbar per "Leeres Blatt‘ bzw. ,Datei 6ffnen* aufgerufen, Einzelheiten finden
Sie im 2. Kapitel.

Wichtig: Nach Offnen einer bereits vorhandenen Datei erscheint das Datengrid des Editors und im

Status-Fenster (ganz unten!) wird der Name der getffneten Datei angegeben. Beachten Sie bitte das
Handbuch zur Bedienung des Editors, speziell das Rechtsclick-Mend.

Eine Alternative zur Dateneingabe per Editor ist die Schnelleingabe von Daten, die
ebenfalls in BIAS.” Toolbar aufgerufen werden kann ("Blitz-lcon”, unten).

Ein Import und Export von Dateien unterschiedlicher Formate ist ebenfalls vor-
gesehen, insbesondere eine Ubertragung von Daten aus Excel Gber die Zwischen-
ablage. Einzelheiten dazu finden Sie in Kapitel 3.

Nachdem lhnen der Umgang mit Dateien etwas vertraut geworden ist, sollten Sie
einen ersten Aufruf einer Funktion versuchen.

Die zweite wesentliche Hlrde bei der ersten Benutzung eines Programms ist
der Aufruf einer der angebotenen Funktionen:

Fur erste Versuche - auch ohne eine eigene Dateneingabe - kdnnen Sie BiAS.” Test-
Datei Test.DAT verwenden, die bereits oben erwahnt wurde. Die Datei ist in BiAS.’
Programm-Verzeichnis enthalten und wird in Kapitel 2 kommentiert. Vor Verwendung
muss die Datei naturlich via “Datei 6ffnen” getffnet werden.

Wichtig: Nach Datei Offnen wird der Name der "aktiven Datei" in der Statuszeile angezeigt (ganz
unten im Fenster!). Eine Modifikation der Daten erfolgt Uber das Rechtsclick-Meni des Editors.

Nutzlich: Das beim ersten Offnen verwendete Verzeichnis kann per Icon auf unterschiedliche Weisen
voreingestellt werden (Icon “Startverzeichnis®, dazu weiter unten): Bitte lesen Sie dazu auch die ent-
sprechenden Erlauterungen zum Arbeitsverzeichnis.

Sicher ist Ihnen der bekannte Zwei-Stichproben-t-Test oder auch der U-Test von
Wilcoxon, Mann und Whitney gelaufig:
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Eine exemplarische Anleitung zum Aufruf dieser statistischen Tests finden Sie in
Kapitel 4. Versuche mit anderen Tests oder Graphiken werden Ihnen zeigen, dass
die Bedienung des Programms grundsatzlich immer nach dem gleichen Muster der
genannten beiden Tests verlauft.

Nach Lektilre dieser kurzen Einfuhrung sind Sie sicher in der Lage, mit eigenen
Daten die ersten Auswertungen mit BiAS. vorzunehmen. Bitte beachten Sie
dazu noch die abschlielienden Hinweise:

BiAS. wurde speziell fur die Anwendung im medizinischen Bereich entwickelt, und
deshalb finden Sie hier sehr viele Methoden, die in anderen Programmpaketen nicht
oder nicht ohne weiteres verfugbar sind; einen ersten Eindruck kénnen Sie sich mit
BiAS.” Menu oder mit Hilfe der Kapitel 7 und 8 verschaffen. Das “Pfeil- und Frage-
zeichen-lcon* (Symbol unten) in BiAS.” Toolbar zeigt Ihnen zu allen Methoden Uber-
schaubare Anwendungsbeispiele aus Medizin und Biologie zur Auffrischung bereits
vorhandenen Wissens.

In diesem Handbuch (speziell im Anhang: “Beispiele zur Validierung®) finden sich
ebenfalls zahlreiche Beispiele zu den verfligbaren statistischen Verfahren. Die Help-
Hypertext-Version des Handbuchs als Windows-Hilfe-Datei kann bis WinXP auch per
“Buch-und-Fragezeichen-lcon* (unten) aufgerufen werden. Ab Windows Vista liegt
das Handbuch ausschlie3lich im vorliegenden eBook-Format vor, es sei denn:

Vielleicht noch interessant: Die ab Windows-Vista verfigbare Handbuchversion
kann optional durch die - inhaltlich aquivalente - frihere XP-WinHelp-Version ergéanzt
werden, wozu in der Regel eine einfache Nachinstallation der Windows-Hilfe erfor-
derlich ist. Einzelheiten zur Installation finden Sie gegebenenfalls im Abschnitt
“Vorab“ auf Seite 5 dieses Handbuchs, Aufschluss Uber Windows’ Installationsstatus
gibt - vgl. Abbildung 2 - das Menu “Hilfe: Welches Handbuch benutzen?”.

BiAS. kann - wie alle anderen Statistik-Programme auch - kein Lehrbuch ersetzen:
Auf in anderen Programmen gelegentlich vorhandene, wissenschaftlichen Frage-
stellungen jedoch unangemessene Handlungsanleitungen im Sinne von was tun
wenn wurde somit explizit verzichtet. Bitte greifen Sie bei allen fachspezifischen
Fragen auf die angegebene Literatur zurlck: Hinweise dazu finden Sie bitte im
Literaturverzeichnis.

Angesprochene Toolbar-Icons:

Schnelleingabe von Daten

Neue Datei 6ffnen

WO

Vorhandene Datei 6ffnen

&8 Startverzeichnis/Arbeitsverzeichnis einstellen
kL “Pfeil- und Fragezeichen®: Anwendungsbeispiele
@ “Buch und Fragezeichen®: Handbuch -
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1. Struktur des Programms -

Die ersten Versionen des Programms wurden in der Jahren 1989-1997 unter dem
Betriebssystem MS-DOS mit Hilfe der Sprachen PowerBasic3, C und Assembler ent-
wickelt (und sind unverandert lauffahig unter Windows7/8!). Die Nachfolgerversionen
- als erste die Version 5 fur Windows 3.x - waren ebenfalls ohne besondere Anfor-
derungen an die Hardware ab 8086/88 mit CGA-Graphik und 460 Kb RAM lauffahig,
ebenfalls eine Programmversion fur das Betriebssystem OS/2 von IBM.

BIAS." aktuelle Windows-Version 11 erfordert minimal Windows 95/NT oder optimal
nachfolgende Versionen, einen Prozessor ab 486 und VGA-Graphik und ist unter
allen Windows-32/64bit-Betriebssystemen lauffahig. Das Programm wurde fast voll-
standig mit Hilfe von PowerBASIC, der nativen Windows-API/GDI und marginal mit
Delphi, Fortran und Assembler implementiert. Dank des exzellenten PowerBASIC-
Compilers beansprucht das Programm trotz seines Leistungsumfangs nur kaum
mehr als 20Mb der Festplatte und bietet optimale Laufzeiten: PowerBASIC ist ein
Produkt von Bob Zale’s PowerBASIC Inc., mehr dazu unter www.powerbasic.com.

Nach Start des Programms per Windows’ Explorer, dort “Ausfiihren” oder naturlich
optimal per Icon erscheint als erstes der Eingangsbildschirm des Programms bzw.
das Hauptmeni, das einen Uberblick tber die implementierten Verfahren gibt:
Beispiele dazu finden sich in Abbildungen 2 und 3. Jeder Punkt des Haupt-Menus
fuhrt zu einem oder zu mehreren Untermenus, wie im Folgenden exemplarisch erlau-
tert wird. Einige wichtige Informationen zu BiAS. - zum Beispiel bezliglich der ver-
wendeten Dateistruktur - gibt das Menu Hilfe (aber auch dieses Handbuch!):

[E BIAS. far Windows (== =
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung

D m;r' F 8 @ & Informationen zum ersten Start ...

Welches Handbuch benutzen?

4

=
=
"

Welche Methoden sind verfagbar?
Index der verfugbaren Methoden

BiAS. im Internet: bias-online.de
Ist ein aktuelles Update vorhanden?

Alle Neuigkeiten und Modifikationen
Exemplarischer Dateiaufbau
Exemplarischer Testaufruf
Mehrfaktorielle Fragestellungen
Arbeitsverzeichnis festiegen

Handbuch, Validierung und Beispiele
Statistische Hilfetexte und Beispiele
Hinweise zu speziellen Funktionen

FAQ - "Frequently Asked Questions”

Copyright epsilon 2020 - Version 11.12

Lizenz und Gewsahrleistung

Deinstallation des Programms

Abbildung 2: BiAS.” Hauptmenu und das Pulldown-Mend “Hilfe*

Alle Menus des Programms koénnen optimal mit Hilfe der Maus oder alternativ per
Shortcuts bedient werden; wie Ublich, erfolgt die gewlnschte Meni-Auswahl mit der
linken Maustaste. Alle Eingabedialoge, Auswabhlfenster, Buttons etc. sind nach
Windows-Standard ebenfalls per Maus und gegebenenfalls per Shortcuts bedienbar.
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Alle statistischen Methoden - mit Ausnahme der Fallzahl- und Power-Berechnungen,
der Randomisierungen und des Zufallszahlengenerators, diese finden sich im Meni
Studienplanung - sind unter den beiden MenlUpunkten Methoden und Marginalien
zusammengefasst. Die am haufigsten verwendeten Methoden der Teststatistik (t-
Tests, Varianzanalyse, Regression, Wilcoxon-Tests, Kruskal-Wallis-Test, Tests auf
Gaul3-Verteilung, Survival-Analyse etc.) finden sich im ersten Untermeni Methoden,
die Cluster- und Diskriminanzanalyse und viele andere Verfahren mehr im zweiten
Untermeniu Marginalien. Die nachste Abbildung 3 zeigt die sukzessive Auswahl einer
Methode - hier des Grubbs-Ausreil3er-Tests - durch die hierarchischen Mentus:

[F BiAS. for Windows o le =
Datei Editor XTab | Method: Marginal; S pl g ?  Hilfe
D [}’E, & Deskriptive Statistik » :! @ K, @ x
Konfidenzintervalle k
Poisson- und Binomial-Tests L
Vierfeldertafel »
Kontingenztafel »
Konfigurationsfrequenzanalyse »
Test auf GauB-Verteilung » Chi*-Anpassungstest
Parametrische Tests » Shapiro-Wilk-Test
Nicht-parametrische Tests » Keolmogoroff-Smimoff-Lilliefors-Test
Regression und Korrelation » David's Schnelitest: Zum Uberblick
Survival-Analyse » QQ-Plot fir eine GauB-Verteilung
ZEeh oo ' Mudholkar's multivariater Test
AusreiBer-Tests »
Shapiro-Wilk-Test
C = 2020V David-Hartley-Pearson-Test Andere Anpassungstests -
opyright epsilon -Ve
PYngT: Ep Grubbs-Test —|

Abbildung 3: Beispiel fur BiAS.” Menuftihrung

Am Ende jeder Programmeinheit wird ein Ausgabe-Fenster aufgerufen, das alle
Rechenergebnisse und Literaturhinweise enthalt. Abbildung 4 zeigt einen Auszug
dieses Fenster nach Durchflihrung des Fisher-Tests:

Enmgnht-[dﬂm (==
Datei Schrift Zoom Bearbeiten Hilfe SchlieBen
L ] o=

o0 BF @ 1 @ X

FISHER'S EXAKTER TEST 01.01.2020 (20:15)

Eingegebene Tafel:

15 89 | 104
14 172 | 186

S —— PR

m

M
wn
N
m
N
W
o

Fisher's p
Fisher's p

0.049066 (exakt, ein!seitig)
0.068283 (exakt, zweiseitig)

>> Zweiseitiger p-vert per “Summe der extremen Tafelwahrscheinlichkeiten”

J. Bortz, G.A. Lienert, K. Boehnke (2008) verteilungsfreie Verfahren in der
Biostatistik. Springer Medizin-verlag Heidelberg.

4. Agresti (1992) Exact Inference for Contingency Tables. Statistical Science
vol. 7, No. 1, pp. 131-177 (Methode 2.1(b), vor Version 9.12 2.1(c)) -

< m b

Drucker-Font “System Draft” Seite1 von1

Abbildung 4: BIAS.” Ausgabe-Editor am Beispiel von Fisher’s Exact Test
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Das Drucker-lcon im Menl des Ausgabe-Fensters eroffnet den Ublichen Drucker-
Dialog. Eine Einstellung des Druckers ist in der Menu-Leiste des Ausgabe-Editors
unter “Datei: Drucker einrichten” vorgesehen. Alle anderen Funktionen enthehmen
Sie bitte ebenfalls der Menu-Leiste in Abbildung 4:

Die Einstellung der Schrift (im MenU und per Icon “AA”) bezieht sich stets auf die
Bildschirm- und auf die Druckausgabe. Es kann die Monotype-Schrift ,Dina“ von
Jargen Ibsen als draft/bold (im Druck: Courier-New draft/bold) und alternativ die zwar
kompaktere, aber schlechter lesbare Windows-Systemschrift gewahlt werden.

Mit Hilfe der einfachen Diskette speichert man den kompletten aktuellen Inhalt des
Ausgabe-Editors in eine Datei mit frei zu wahlendem Namen. Mit Hilfe der Doppel-
Diskette wird - nach Eingabe eines frei wahlbaren Dateinamens - die aktuelle
Ausgabe zunachst wie bei der einfachen Diskette gespeichert. Bei einem erneuten
Aufruf dieser Funktion wird jedoch kein neuer Datei-Name mehr erfragt, sondern die
aktuelle Ausgabe den friheren Ausgaben hinzugefiigt. Durch dieses kumulative
Speichern kdénnen alle Ausgaben eines Laufes in einem Protokoll “gesammelt” und
spater bearbeitet und/oder ausgedruckt werden.

Den kompletten Text des Ausgabefensters kann man mit Hilfe des MS-Word-
Symbols “W” zur weiteren Verarbeitung (zum Beispiel mit MS-Word oder mit anderen
Textprogrammen) in die Zwischenablage kopieren. Dies ist - ohne Markierung! - nur
fur die komplette Ausgabe vorgesehen, markierte Teile der Ausgabe kopiert man via
Kopieren:

Die Funktionen Ausschneiden, Kopieren, Einfligen und Wiederherstellen entspre-
chen den Ublichen, zum Beispiel in MS-Word verwendeten Windows-Funktionen zum
Editieren und behandeln immer nur Teile der Ausgabe. Bei einer Ausgabe auf den
Drucker wird bei markierten Textteilen ungeachtet anderer Einstellungen nicht der
gesamte Text, sondern nur die markierte Textpassage ausgedruckt.

Das Buch-und-Fragezeichen-lcon beantwortet eventuelle Fragen zur Druckausgabe.
Das Kreuz-lcon beendet den Ausgabe-Editor, worauf wieder BiAS.” zuletzt aktiver
Eingabe-Dialog erscheint.

Von einigem Interesse ist vielleicht auch BiAS.’ Hilfefunktion, die explizit mit Hilfe des
Pfeil-und-Fragezeichen-lcons aufgerufen werden kann:

[E BiAS. far Windows [l e =]

Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung I Hilfe

= Z hE RER j@ﬁ; x

Abbildung 5: Aufruf der Hilfe-Funktion: Biometrische Beispiele

Die Hilfefunktion ist Bestandteil eines zweiteiligen Hilfesystems: Die Hilfefunktion er-
l&utert an Hand von Beispielen die biometrischen Inhalte aller Verfahren, der zweite
Teil des Hilfesystems ist in den Menus Uber die Wahimdéglichkeit Hinweise verflgbar
und beschéftigt sich in der Hauptsache mit programmtechnischen Details, weiter-
fuhrenden Erlauterungen und Hinweisen.

Nach Aufruf meldet sich BiAS.” Hilfesystem mit einem Er6ffnungsbildschirm, die
Bedienung erfolgt mit Auswahlbuttons:
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[E BiAS. fur Windows o || &8 &8

Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung 7 Hilfe
D@k 402 KRR E&E LA 0 €% @ X
Hilfetexte
HILFETEXTE UND BIOMETRISCHE BEISPIELE
BiAS. FUR WINDOWS

-
SIE HABEN BiAS" HILFESYSTEM AKTIVIERT 11}

Bi&S. ruft im Hifemodus nicht die im Menii verfigbaren Funktionen, sondem .
einfache mediznische und biclogische Beispiele dazu auf. Die Aktivierung
des Hife-Systems erkennen Sie an BidS." gelb hinteregtem Fenster,

Bitte beachten Sie, dass dieses Hilfesystem kein Lebrbuch ersetzen kann

[und dies auch explizit nicht will), tondern ledighch der Auffrischung bereits
vothandenen, vieheicht aber schon "verschiitteten' Wissens dient. -

Fortsetzen f Abbrechen ]
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Abbildung 6: Er6ffnungsbildschirm der Hilfefunktion

Benutzt man jetzt nach <Weiter> das Hauptmenu in gewohnter Weise, so erscheinen
in einem Fenster an Stelle der gewahlten Funktion Hinweise und speziell einfache
Beispiele zu der angewahlten Methode. Abbildung 7 zeigt dazu ein Beispiel anhand
des Kaplan-Meier-Schatzers:

[E BiAS. fir Windows o || &) 8
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung 7 Hilfe
Dk AP RR FEGE 0 € (v @ X
Hilfetexte
HILFETEXTE UND BIOMETRISCHE BEISPIELE
BiAS. FUR WINDOWS

-
F.aplanMeier-Schatzungen: E s interessieren 2B die Uberlebenszeit-
kurven von Patienten mit unterschedichen Erankungen oder Be-

handlungen, etwa ab Beginn der Behandung/Diagnose.

Zensierte Beobachtungen [das sind Patienten, die nach Abschiull der
Beobachtungspenode noch leben oder vor Abschiull ausgeschieden

sind] miissen durch einen - in BiAS. frei wahibaren - endeutigen Wert

der Statusvariablen gekennzeichnet werden

[ Ausfiwen | [ Fonsetzen | [ Abbiechen
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Abbildung 7: Beispiel fur BiAS.” Hilfetext

Der Autor verfolgt mit diesen Hilfetexten ausdrtcklich nicht die Absicht, ein statisti-
sches Lehrbuch zu ersetzen, vielmehr sind die Hilfe-Texte lediglich dazu geeignet,
vielleicht irgendwann vorhandenes Wissen wieder zu aktivieren: In der Einleitung
wurde bereits darauf hingewiesen, dass BiAS. - wie alle anderen statistischen Pro-
grammpakete auch - erst nach Lektire eines einschlagigen Lehrbuches verwendet
werden sollte. Im Abschnitt “Literatur” finden sich dazu einige grundlegende Lehr-
bicher und weitere Literaturhinweise zu allen im Programm angebotenen Verfahren.
Zum raschen Nachschlagen empfiehlt sich Sachs (1968-2003) bzw. die Nachfolge-
werke von Sachs und Hedderich (2006,2009) und von Hedderich und Sachs (2015).
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Mit Hilfe des Buch-und-Fragezeichen-lcons kann man bis Windows XP die Validie-
rungs- und Bedienungsbeispiele des 7. Handbuch-Kapitels aufrufen (bitte dazu die
Bemerkungen in der Einleitung beachten!!). Auf dem gleichen Wege kann auch,
ebenfalls bis Windows XP, die im Programm implementierte Hypertext-Version
dieses Handbuches aufgerufen werden. Fur Windows ab Vista bzw. flr aktuellere
Windows-Versionen steht primar dieses Pdf-Handbuch zur Verfiigung.

[E_BiAs. fiir Windows o (= E=
[ [E Datei &ffnen @
[ @.\/-vl « PBWin80 » BiASS » Valide v|+,\|5.,:;‘gn o
B Namef Anderungsdatum Typ Grofie ~IT
o
5| Zuletzt besuchte Orte N IACEDAT
B Desit D Batschel DAT
— D Batsche2. DAT
N C -
I Computer D Birth3.DAT
penerel 9 CALCIUM.DAT
Ordner v | (B FLURV.DAT
Handbuc » | €@ HARMS.DAT
HuelleCT DICC.DAT
Internet D1CC4.DAT
KOPIEREI D KAPPA.DAT
OnlineHE O LONGLEY.DAT
Valide . | (®METER.DAT L
Dateiname: * DAT ~  [DATHies iAS) -]
=
A

Abbildung 8: Eingabe einer aktiven Datei im Menu “Datei“ bzw. per Icon

Per Datei 6ffnen wird, wie Ublich, eine Eingabedatei zur weiteren Verarbeitung aus-
gewahlt. Die Struktur einer Eingabedatei wird im nachsten Kapitel oder auch im
Meni Infos beschrieben und ergibt sich zwangslaufig bei Verwendung des Editors
(Neue Datei eingeben). BiAS.’ Dateien entsprechen den SDF-Standard-Dateien und
konnen in dBaselll- und in Text-Dateien (Windows, Excel) exportiert werden; vgl.
dazu den Import und Export von Dateien im zweiten Kapitel. BiIAS. merkt sich einen
eingegebenen Dateinamen fir den Bereich des gesamten Programms, wobei
spatere Modifikationen nattrlich méglich sind. Abbildung 8 zeigt die Eingabe einer
“Aktiven Datei”, die im Anschluss fur die weitere Verwendung zur Verfigung steht.

Die nachste Abbildung zeigt den Aufruf fir die Einstellung des Standard-Arbeits-
verzeichnisses. Nach der ersten Installation des Programms wird das Verzeichnis, in
dem Sie BIAS. installiert haben, als Standard verwendet: Modifikationen sind hier
moglich.

BiAS. liest Daten mit einer einfachen Genauigkeit (d.h. auf 6 Dezimalstellen genau);
sodass mdoglichst nur Eingabewerte zum Beispiel |X|<999999 (ohne Nachkomma-
stellen) oder zum Beispiel |X[|<99.9999 (2 Vor- und 4 Nachkommastellen) verwendet
werden sollten. Andere Eingaben kdnnen zu entsprechenden Rundungsfehlern etwa
bei der Berechnung von arithmetischem Mittelwert oder von Streuungskomponenten
fuhren. Ungeachtet dieser Festlegung fiihrt BiAS. fast alle Berechnungen intern in
doppelt- oder dreifachgenauer Darstellung aus (d.h. auf 16- bzw. 18 Dezimalstellen
genau), worauf weiter unten noch ausfihrlicher eingegangen wird. Vorsicht: BiAS.
fragt die Betrage von Eingabedaten nicht explizit ab, eine Uberpriifung ist lediglich im
Modul Import-Export maglich (,Format einer importierten Datei prifen®).
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[E BiAS. far Windows o|l@]=

Dok AP RE S OGS 0 @ ¥ @ 6 x

‘ Standard-Arbeitsverzeichnis [=3=]
=4 MNach "Datei offnen” erscheint der Offnen-Eingabedialog
D mit den Dateien des skiiven Arbedsverzeichnisses

35g  Welches Aibetsverzeichnis mochten Sie als Standard-
¥ verzeschrus nach Start des Programms verwenden?

Wie im lcon per Eigenschaften/sbeitsverzeichnis festgelegt
Immer @

@ Immer das Verzeichnis der auletzt sktiven/geclineten Datei

Infos Handbuch Ubemehmen Abbtechen
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Abbildung 9: Festlegung des Standard-Arbeitsverzeichnisses

Bei der Eingabe von negativen Zahlen missen negative Vorzeichen ohne Zwischen-
raum vor dem Betrag der einzugebenden Zahl stehen, da ansonsten das Programm
den Wert “0” als Eingabe erkennt. (Also z.B. nicht “- 17, sondern “-1” eingeben!) Die
oben erwahnte Import-Prifung von Dateien stellt diesen Fehler ebenfalls fest.

BiAS. verwendet aus systematischen Griinden grundsatzlich nur nattrliche Zahlen,
also ganze Zahlen grol3er als Null (die obere Grenze betragt 1000) als Gruppen-
nummern; andere Werte kénnen unter Umsténden zu Fehlern fuhren. Nicht zulédssige
Gruppennummern - zum Beispiel aus Fremddateien — sollten deshalb gege-
benenfalls umbenannt werden. Das Procedere zeigt Abbildung 12 im 2. Kapitel.

BiAS. arbeitet mit formatierten numerischen ASCII-Dateien, die im nachsten Kapitel
(“Editor”) néher beschrieben werden; vgl. auch Menu Infos, “Wie ist eine Datei
aufgebaut?”. BIAS.” Dateien entsprechen im Wesentlichen dem Standard-Datei-
format SDF und kénnen auch als dBaselll-, SPSS- und Windows- bzw. Excel-Text-
Dateien (*.DBF, *.SAV, *. TXT, *.CSV) importiert und exportiert werden.

Eine Datenmatrix bzw. eine Eingabe-Datei enthalt zeilenweise die Beobachtungsein-
heiten (das sind Probanden, Patienten etc.) und spaltenweise die Werte von Merk-
malen (Messwerte, z.B. Laborwerte eines Patienten) resp. die Werte einer Variablen
an verschiedenen Zeitpunkten. Als weitere Variablen kommen noch eventuell Grup-
pierungsvariablen hinzu, die, z.B. flr eine Varianzanalyse, die Gruppenzugehdrigkeit
der Daten zu Behandlungsgruppen bzw. Bedingungen kennzeichnen. BiAS. erlaubt
grundséatzlich eine beliebige Anzahl von Zeilen (also Beobachtungseinheiten wie
Patienten, Probanden 0.4.), jedoch maximal 200 Variablen pro Zeile. Die verschie-
denen Verfahren gestatten jeweils eine Auswahl von Variablen/Spalten bzw.
gewisser Teilstichproben/Gruppen. Der Stichprobenumfang ist, von einigen Aus-
nahmen abgesehen, auf maximal n=2000 Werte pro Gruppe bzw. in Abh&ngigkeit
von der Gruppenzahl durch den vorgesehenen Speicherplatz beschrankt. Eine Aus-
nahme bilden z.B. die Datenbankbefehle in XTab, die diesen Beschrankungen nicht
unterworfen sind oder einige regressions- und korrelationsanalytische Methoden, die
mit Nn<10000 Werten durchgefihrt werden koénnen. Auf alle eventuellen speziellen
Beschrankungen wird in den entsprechenden Moduln hingewiesen.
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Merkmalstrager mit fehlenden Werten in mindestens einer Komponente, die fir eine
konkrete uni- oder multivariate Fragestellung relevant ist, werden von BiAS. bei der
Auswertung ignoriert. Fehlende Werte in einer Datenstruktur werden - wie blich -
einfach nicht eingetragen und die Felder sind somit leer: Keinesfalls darf ein Dezi-
malpunkt 0.4. verwendet werden, da Letzteres unweigerlich zu Fehlern fuhrt!

“Kritische” Berechnungen werden von BiAS. in dreifachgenauer Darstellung (18
Stellen) vorgenommen: Dies betrifft die Parametrische Statistik, speziell etwa die
Berechnung von Streuungskomponenten und den Bereich der Regressions- und
Korrelationsrechnung. BiAS. genlgt somit den aktuellen Anforderungen an die
Rechengenauigkeit der verwendeten Algorithmen, die sich wie Two-Pass-Algorith-
men verhalten; vgl. dazu etwa Berk (Amer. Statist. 41, 3, 1987, pp. 222-8) oder Dallal
(Amer. Statist. 42, 3, 1988, pp. 212-6). Von wenigen Ausnahmen abgesehen, werden
die Berechnungen in allen anderen Fallen mit doppelter Genauigkeit (16 Stellen)
durchgefuhrt.

Alle Rangordnungen in BiAS. werden mit einem “schnellen”, das heil3t O(n-logn)-
Assembler-Algorithmus vorgenommen, wodurch auch bei nicht-parametrischen Ver-
fahren zufriedenstellende Rechenzeiten erzielt werden kénnen.

Ein eventuell vorhandener Coprozessor wird von BiAS. erkannt und gegebenenfalls
auch verwendet. Eine besondere Einstellung ist dazu nicht erforderlich.

Zu allen nicht-parametrischen Testverfahren gibt BiAS. sowohl approximative als
auch exakte PriifgroRen einschlieRlich deren “Uberschreitungswahrscheinlichkeiten”
p (,p-Werte*) an; dies gilt natirlich auch fur alle parametrischen Verfahren. Speziell
im relevanten Fall von kleinen Stichprobenumfangen kann die Prifung einer Null-
hypothese somit ohne Verwendung von Tabellen nicht nur approximativ, sondern
auch anhand der exakten Nullverteilung eines statistischen Testes erfolgen. (Unter
einer “Uberschreitungswahrscheinlichkeit” versteht man die Wahrscheinlichkeit, dass
- bei Gultigkeit der Nullhypothese - die vorliegende oder eine “extremere”
Stichprobensituation eintritt. Bei exakt errechneten p-Werten speziell in der
parametrischen Statistik, aber auch in der nicht-parametrischen Statistik etwa zum U-
Test oder zu Fisher's exaktem Test ist die Schreibweise “p=pPerechnet’ @NgEMESSEN,
wogegen bei nicht-parametrischen Tests mit tabellenorientierten p-Werten in der
Regel “p<praveie” Verwendet werden sollte. BiAS. verwendet in Abhangigkeit von der
Sachlage das Gleichheitszeichen oder die < -Relation.)

BiAS. bestimmt zu allen Graphiken die Skalierungen der Koordinatenachsen durch
einen speziellen Algorithmus, so dass sich stets sinnvolle und sinnvoll gerundete
Werte ergeben. Umsténdliche Eingaben seitens des Benutzers bzw. unhandliche
Intervallskalierungen durch das Programm entfallen damit. Trotzdem gibt BiAS.
optional Gelegenheit zur Modifikation der vorgegebenen Skalierung, zum Beispiel um
verschiedene Grafiken mit der gleichen Skalierung zu versehen. Die Kopfzeile einer
Graphik und deren Achsenbeschriftung kann optional Gberschrieben und die Grol3e
der Achsenbeschriftungen kann veréndert werden. Hardcopies von Graphiken sind
im Graphik-Editor (vgl. Kapitel 5) oder nach Abschluss der Graphik via Letzte
Graphik zeigen vom Hauptmeni aus mdglich. Im Abschnitt “Graphische Ausgabe”
findet sich dazu ein Beispiel; vgl. Sie dazu das Dialogfeld Graphik-Einstellungen in
Abbildung 31 des 5. Kapitels.

A
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2. Daten, Editor und XTab a

BiAS." Editor wird vom Hauptmenu aus aufgerufen und arbeitet mit formatierten
numerischen ASCII-Dateien. Jeder Datei - in diesem Handbuch gelegentlich auch als
“Datenmatrix“ oder als “Tabelle* bezeichnet - sind die Namen der Variablen bzw.
Spalten vorangestellt; die Namen sollten aus Kompatibilitatsgrinden nicht langer als
8 Zeichen sein. BIiAS.” Dateneditor ist in Abbildung 10 mit einem Popup-Meni
dargestellt, das per Rechtsclick auf die Namenzeile geotffnet wird und, von wenigen
Zusatzfunktionen im Menu ,Editor* abgesehen, alle Elemente des Editors enthalt:

[E BiAs. fir Windows =8 EoR(==")
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung 7 Hilfe
“u L -
DzE ¢4 & L &~ @ x
~ Zeile lschen
UbLeZeit GruppMum Zensur . . | -

q 5.0 10 Zeile neu einfiigen I

2 19.0 1 [i Zeilenblock l&schen

3 320 1 { Zeilenblock kopieren

4 42.0 1 1

5 420 1 t Zeilenblock einfiigen

6 43.0 1 ] Spalte I6schen

7 94.0 1 1 ]

Fl 960 3 ] Spalte einfigen

9 169.0 1 Spalte anhdngen

10 207.0 1 { Spalte verschieben

n 211.0 1 1 -

12 2570 3 Spalte duplizieren

13 2530 1 1 Spalteneigenschaften

14 255.0 1

15 270.0 1 Alle Spalten anpassen

16 310.0 1 Schriftgrife dndern

7 316.0 1 L -
a Datei speichern S
Aktive Datei: G\AbbDaten\Armitage.DAT Datei speichern unter

Abbildung 10: BiAS." Editor mit Popup-Meni

Bei Rechtsclick auf ein aktiviertes Edit-Fenster (fetter Rand!) erscheint das Gbliche
Menu mit ,Cut-Copy-Paste-Undo“. Eine Datei-Ubertragung z.B. aus Excel erfolgt
ausschlieflich tber den rechten Excel-Button der Toolbar, mehr dazu weiter unten.

BiAS.” Editor gestattet die Neugenerierung von Dateien, verschiedene Korrektur-
und Ergdnzungsmoglichkeiten bereits vorhandener Dateien, beliebige Datentrans-
formationen (u.a. via Formelinterpreter) und natirlich eine klartextliche Bezeichnung
von Variablen; Namen und Formate kénnen zu einem spéteren Zeitpunkt geandert
werden. Alle Funktionen erkléren sich nach Aufruf selbst und werden - mit Ausnahme
des Formelinterpreters - deshalb nicht im Einzelnen erlautert.

Eine Datei kann prinzipiell beliebig viele Zeilen (“Merkmalstrager”, also Patienten,
Probanden etc.) und maximal 200 Spalten (“Variablen” bzw. “Parameter”) umfassen.

Alle Werte, die einem Merkmalstrager (d.h., Patient/Proband 0.4.) zugeordnet sind,
werden in BIAS. stets in genau einer Zeile angeordnet. Somit entspricht eine Zeile
genau einem Merkmalstrager und eine Spalte genau einem Merkmal (Variable).

Merkmalstrager konnen zu Gruppen (“Stichproben”, z.B. Therapien oder Diagnosen)
zusammengefasst werden. Variablen, die Gruppen kennzeichnen, werden in BiAS.
stets als Gruppenvariablen bezeichnet, im Beispiel etwa ist dies die dritte Variable

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 015 von 246



“GruppNum”. Gruppen werden immer mit Zahlen 1,2,...,2000 bezeichnet, Gruppen-
nummer O ist nicht zulassig. Dazu ein Beispiel im ge6ffneten Editor:

Gruppe C
Gruppe C
Gruppe C

[E BiAs. fur Windows ol ===
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung ¥  Hilfe
DeEd P R 3 @ v e x
VarEing VarZwei Grupphum Gruppe o
1 2.0 1 Gruppe A
2 2.0 3.0 1 Gruppe A
3 6.0 5.0 1 Gruppe A\
4 4.0 5.0 1 Gruppe A
5 5.0 4.0 1 Gruppe A
B 10.0 20.0 2 Gruppe B
7 15.0 25.0 2 Gruppe B
8 20.0 30.0 2 Gruppe B
g 30.0 35.0 3 Gruppe C
3
3
3

< ]
Aktive Datei: G\AbbDaten\Test.DAT

Abbildung 11: BIAS.’ Test-Datei Test.DAT

Die fehlende Angabe in der ersten Zeile/Spalte bedeutet einen fehlenden Wert, eine
spezielle Symbolik ist in solchen Féllen also nicht erforderlich. Alle eventuell vorhan-
denen Textangaben werden ebenfalls als “fehlend” interpretiert.

Im Beispiel existiert nur die Gruppenvariable GruppNum. Prinzipiell durfen beliebig
viele Gruppenvariablen verwendet werden, die ganzzahlige Werte von 1 bis 1000
annehmen konnen. Die Verwendung von Gruppenvariablen ist nicht obligat.

Gruppennummern kdnnen im Programm mit der Funktion Gruppennummern andern
(im Editor-Menu) sehr einfach verandert werden:

Gruppennummern dndern.

Ahbbrechen

Gruppenvariable Gruppennunmmer

YarEinz - Ale Hummer: 1

WarZwe i
(ustiven |
Gruppe - Meue Mummer: 4

Abbildung 12: Gruppennummern andern

Fur jeden Merkmalstrager, also pro Zeile der Datenmatrix, kdnnen bis zu 200
Variablen eingegeben werden. Eine Zeile darf inclusive Trennzeichen (blanks, “Leer-
zeichen”) bis zu 32768 Zeichen lang sein.

Bei Neueingabe einer Datei (ndchste Abbildung!) und analog bei spaterem Ergénzen
von Spalten (also von Variablen, nach Rechtsclick) ist flr jede Spalte eine klartext-
liche Bezeichnung (Namen optimal nicht l&anger als 8 Zeichen!), die Typ-Angabe und
eine Angabe des Spalten-Formats erforderlich:
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Spalte einfligen @

Yaniablentyp der neuen Spalte lﬁl
Dezimalzahl, it Machkomma |
M ame der neuen Spalte

Abbrechen

|

Abbildung 13a: Neue Daten eingeben bzw. Spalte einfligen

In BiAS.” Editor kbnnen vier verschiedene Datentypen verwendet werden:

Typ Dezimalzahl: Dies sind Zahlen mit Dezimalstellen (,Numerisch mit Nach-
komma"). Bei der Definition einer Spalte muss dieser oder ein anderer Typ (dazu
weiter unten) angegeben werden.

Typ Ganzzahl: Dies sind ganzzahlige Variablen (,Numerisch ohne Nachkomma").
Bei Definition einer Spalte sollte dieser Variablentyp zum Beispiel fur ,Gruppen-
variablen" verwendet werden (die immer ganzzahlig und positiv sein missen).

Typ Datum: Datumsvariablen werden immer im Standard-Format TT.MM.JJJJ - z.B.
also 31.01.2004 — eingegeben. Datumsvariablen kénnen nur in Transformationen,
nicht aber fur allgemeine Berechnungen verwendet werden.

Typ Text: Textvariablen dienen nur zur Information und kdnnen niemals fir Berech-
nungen o0.4. verwendet werden!

BiAS. verwendet fur alle Berechnungen ausschlieBlich numerische Daten, keine
Textvariablen! Die Verwendung von Textvariablen dient nur zur Information, die
Werte insbesondere von Gruppenvariablen missen also immer Zahlenwerte sein,
keine textlichen Bezeichnungen. Die Darstellung von Zahlen betragt 8 Stellen.

Spalteneigenschaften "Vardwei" 3w

f

Meuer Mame Stellen  Dez Hilfe

Warswel 4 1

| Dezimalzahl, mit Machkomma - |

|

Abbrechen

Abbildung 13b: Spalteneigenschaften andern

Die Spaltenbezeichnungen, der Datentyp und das zunachst intern festgelegte Daten-
format konnen im Rechtsclick-Menu des Dateneditors per ,Spalteneigenschaften®
jederzeit gedndert werden. Letzteres ist in praxi jedoch nur bei eventuell gewtinsch-
ter Reduktion der Nachkommastellen einer Dezimalzahl von Belang, ansonsten eher
gegenstandslos. Falls groRere als die vorlaufig vorgesehenen Werte eingegeben
werden, andert der Editor selbstandig die Formatierung, Entsprechendes gilt auch fur
eine eventuell gréf3ere Anzahl von Nachkommastellen von Dezimalzahlen.
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Bitte beachten Sie bei der Dateneingabe und -korrektur die Ubliche “<Enter>-
Konvention” zur fortschreitenden Eingabe und Korrektur der Zellen der Datenmatrix.
Bei Eingabe von Daten wird via <Enter> in der letzten Zelle einer Zeile automatisch
eine neue Zeile erzeugt und der Eingabefocus auf die erste Zelle der neuen Zeile
gesetzt. <Tab> flhrt die Eingabe nur in der aktuellen Zeile fort.

Bei Erstellung einer Datei werden die Eigenschaften (d.h. Namen und Typ) jeder
Spalte gemalR Konvention separat abgefragt (Abbildung 13). Nach der Definition
einer Spalte wahlt man per Rechts-Click die Funktion “ Spalte einfigen®, um der
Datei eine weitere Spalte hinzuzufiigen (dazu die Abbildungen 10 und 13a).

Nach Abschluss der Dateneingabe, Korrektur oder einer Modifikation wahlen Sie - in
Abweichung von vielen Microsoft-Programmen - immer Datei speichern (per R-Click
oder per Toolbar), um lhre Eingaben zu sichern. Damit wird einem unbeabsichtigten
Verlust lhrer Daten vorgebeugt. Ihre neue bzw. modifizierte Datei kdnnen Sie wie
gewohnt vom Hauptmeni aus via Datei 6ffnen fir die Benutzung in BiAS. 6ffnen.

In BiAS." Editor stehen einige Funktionen zum Erganzen und Léschen von Zeilen
und Spalten zur Verfigung (vgl. Rechtsclick-Meni in Abbildung 10: Zeilen ergénzen
oder l6schen, Spalten l6schen, einfigen und anhangen). Bezug ist jeweils diejenige
Zeile bzw. Spalte, die den Eingabe-Focus besitzt: Ein Feld dieser Zeile bzw. Spalte
ist mit einem etwas dickeren Rand versehen.

Das Kopieren von Spalten erfolgt im Rechtsclick-Menl per ,Spalte kopieren®. Die
Spalte mit dem Edit-Focus wird - nach Abfrage eines neuen Namens - identisch vor
der aktuellen Spalte eingefiigt, eine Verschiebung von Spalten erfolgt im Editor per
Rechtsclick und Wahl der Zielposition der Spalte.

Analoge Operationen mit Zeilenblocken sind ebenfalls méglich: Ein Zeilenblock wird
per linker Maustaste in der Spalte der Zeilenheader markiert (und dadurch farblich
hinterlegt) und per Rechtsclick-Ment die gewlnschte Operation ausgefihrt, mehrere
Leerzeilen kénnen nach Markierung leerer Zeilen am Ende des Datengrids und
Markierung der Zielposition per R-Click-Menu eingefiigt werden.

In BiAS." Editor wird die Einstellung des Arbeitsverzeichnisses grundsétzlich nicht
geandert. Offnen Sie dagegen eine neu erzeugte oder mit Speichern unter gespei-
cherte Datei per Icon vom Hauptmeni aus, so wird dort gleichzeitig das Arbeits-
verzeichnis als Default auf das Verzeichnis der eben gedffneten Datei eingestellt.

Eine Datei kann prinzipiell beliebig viele Zeilen (*“Merkmalstrager”, also Patienten,
Probanden) und maximal 200 Spalten (“Variablen”, zum Beispiel medizinische
Parameter) umfassen.

Fehlende Werte in einer Datenstruktur werden, wie auch an anderer Stelle erwahnt,
ihrer Natur folgend einfach nicht eingetragen, das entsprechende Feld bleibt also
ohne einen Eintrag leer.

Erwahnenswert ist die Backup-Funktion des Editor-Moduls (nur in BiAS.” Haupt-
menu): Einerseits kann man, wie ublich, vollstandige Kopien einer vorhandenen
Datei herstellen, andererseits konnen auch “eingeschrankte” Kopien einer Datei
erzeugt werden, wobei die erste und die letzte Zeilennummer angegeben wird.

BiAS. akzeptiert auch lange Dateinamen. Aus Kompatibilitatsgrinden ist es jedoch
gunstig, trotzdem nur Dateinamen mit maximal 8 Zeichen zu verwenden. Dies wird
im Editor bei Eingabe abgefragt.
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Neben der Dateneingabe Uber den Editor sind zwei weitere Varianten denkbar:

Die erste Variante besteht in einem Import (Export ist auch mdglich: Kapitel 3!) von
Dateien. Dieser erfolgt nicht im Rahmen des Editors, sondern in BiAS.' Hauptmend.
Speziell Excel-Dateien konnen auch uber die Zwischenablage (per Shortcuts bzw.
via Strg-<C> und Strg-<V>) importiert bzw. exportiert werden.

Die zweite Variante besteht in der Schnelleingabe von Daten (im Editor-Modul via
Hauptmeni erreichbar, Blitz-Icon), womit BiAS.” Editor und dessen Formatspezifika-
tionen umgangen werden kann. Eine Modifikation der “auf die Schnelle” eingele-
senen Daten ist nur Uber BIAS.” Editor méglich.

Haufig genigt es, Daten ohne eine prézise Definition der Datenmatrix (vgl. dazu
BiAS." Editor) einzugeben. BiAS.” Schnelleingabe verwendet Windows’ Zwischenab-
lage und wird per “Blitz-lcon” in der Toolbar oder im Editor-Modul des Hauptmenus
aufgerufen; eine Sicherung der eingegebenen Daten in BiAS." Dat-Format ist vor-
gesehen.

Zur Trennung der Daten wird im Fenster der “Schnelleingabe“ ein Semikolon ver-
wendet; &aquivalent dazu kann stattdessen auch ein (nicht sichtbares!) <Tab>
eingegeben werden:

[E Bias. fur Windows o || @] &2

el eADlaw Sfis3ev e

£? Schnelleingabe von Daten = o

gl iR &€ X

VarEins;Var2wei ;GruppHum
:2:1

(- )
&V
g

10;208;2
15;25;2
20;30;2
30;35;3
32;33;3
36:;32:3 =

Die "Blitz-Taste" Gbertragt Ihre Daten in eine BiAS.-Datei: Einzelheiten im Handbuch!

Copyright epsilon 2020 - Version 11.12

Abbildung 14: “Schnelleingabe” von Daten

BiAS.' Test-Daten (Abbildung 11: "Test.DAT", steht in BiAS.' Verzeichnis!) kdnnen
via Schnelleingabe auch geman der Abbildung 14 eingegeben werden, die im Daten-
Editor obligatorische Definition der Spalten ist hier nicht erforderlich. Bitte beachten
Sie den fehlenden Wert in der zweiten Zeile in Abbildung 14: Vor dem ersten
Semikolon wurde kein Wert angegeben! Einige Tips zur Dateneingabe - zum Beispiel
beziglich der Nachkommastellen - finden Sie weiter unten.

Die Kopfzeile mit den Spaltennamen wird obligat als erste Zeile eingegeben, in den
nachsten Zeilen folgen die numerischen (!) Daten. Als Trennzeichen zur Abgrenzung
von Spaltennamen in der ersten bzw. von Daten in den folgenden Zeilen wird das
Semikolon oder &quivalent ein "<Tab>" verwendet.
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Nach Abschluss der Dateneingabe Ubertragen Sie die Daten mit Hilfe der Blitz-Taste
in eine BiAS.-Datei, deren Datei-Name abgefragt wird. Das Fenster in Abbildung 15
dient der Bestatigung, ob die erste Zeile aus Spaltennamen oder - entgegen der
Empfehlung - bereits aus Daten besteht:

IE BiAS. for Windows o |[ & || &
D 4B R & 0 &~ e x
£ Schnelleingabe von Daten = RCR ===
CUABBO @ x
l:;t;‘sins; Schnelleingabe von Daten

2;3;:1
353 Das ist der Anfang der 1. Zeile
der aktuellen Schnelleingabe:

nEo
PRt
auu

10:20:2 : :
15;25;2 VaEins: VaZwei; GruppMum; Gruppe
20;30;2
30;35;3 Sinddasdie Namen der Spalten oder D aten?
32;33;3
3638253 | [ namen | | Daten | Abbrechen | >

Die "Blitz-Taste™ Gbertrigt lhre Daten in eine BiAS.-Datei: Einzelheiten im Handbuch!

Copyright epsilon 2020 - Version 11.12

Abbildung 15: “Schnelleingabe“ von Daten: Abspeichern

BiAS.’ erlaubt beliebige Transformationen von Daten: Uber BiAS.’ Hauptmenii (dort:
Editor, dann Transformationen) konnen beliebige Transformationen von Dateien
durchgefuhrt werden. (Fir Kenner der DOS-Version: Der Interpreter “BiAS.' BASIC”
der friheren DOS-Version ist unter Windows nicht mehr verfigbar!)

Fehlende Werte in einer Datenstruktur werden, wie bereits erwahnt, ihrer Natur
folgend einfach nicht eingetragen, das entsprechende Feld bleibt also leer. Das
Transformationsmodul (siehe Abbildung 16) interpretiert diese Daten in entsprechen-
der Weise als fehlend.

BiAS. erfragt nach Wahl des Moduls eine Ein- und eine Ausgabedatei. Falls die
Ausgabedatei bereits existiert, so wird dies reklamiert und BiAS. gibt Gelegenheit zur
Korrektur bzw. zur Bestatigung des gewahlten Programmnamens. Grundsétzlich
konnen die Ein- und Ausgabedatei identisch sein, auch wenn sich ein Uberschreiben
der Eingabedatei nicht unbedingt empfiehlt. Abbildung 16 gibt einen Uberblick tiber
die Eingabemdglichkeiten.

Die Eingabe erfolgt grundsatzlich in genau einer Zeile, die in konventioneller BASIC-
Notation zu formulieren ist. Stof3t der Formelinterpreter bei der Berechung auf einen
fehlenden Wert, so wird auch die Zielvariable (links vom Gleichheitszeichen) unde-
finiert. Prinzipiell wahlt man Variablen in der List-Box aus, drtckt In die Formel (oder
schreibt gleich z.B. X1 fur die erste Variable) und definiert gemaf der Hinweise in
Abbildung 16 eine Transformation: Zum Beispiel erreicht man mit “X6=X1+X2", dass
die 6. Spalte einer Datenmatrix durch die Summe der ersten beiden Spalten ersetzt
wird. Weitere Einzelheiten und Beispiele entnehmen Sie bitte den im Programm ver-
fugbaren “Hinweisen* zum Formelinterpreter und auch der Abbildung 16:
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VarEins Eingabe-Datei: | @ Variable: Nummer und Name
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2 20 ATest DAT X2 arlwel
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3 50 Ziglgralbe anpasser:
g 10.0 Backup-Datei: IEI In die Fomel! Anpassen Laschen
7 15.0
8 20.0 Transformationsformel: >» Es sind derzeit 4 Spalten vorhanden,
9 30.0
#5 —
10 32.0
Abbrechen | [
" 36.0 I—I
12 39.0 D atumsvariablen TT.MM.JLL einlesen als:
13 Mur Tag Mur Manat Mur Jahr Dezimat Jahruws @ Fehlend
14 o |
15 Hirwueize:

Funktionen: SIM COS TAM ATM LOG LGT EXP RMD ABS SOR INT SGN PI=3.1416
16 ArcusSinuswurzel Transformation: Bei Antellen p: ASW/(p). Prozente P: ASW([P/100]
Bitte eine Transformationsgleichung angeben, 2.8, ¥B=L0GHZ]+x3 oder KE=H1+42
In der Gleichung werden nur die Symbole 1., %200 fur die maximal 200 Variablen
Alctive Dateir G\AbbD) verwendet. Eine Unterstiitzung ist liber die List-Box und <In die Formell> miglich !

Abbildung 16: Dialogfeld “Transformationen”

Als Erganzung zum Dateneditor besitzt BiAS. ein Datenbankmodul (“XTab®) zur

Bearbeitung und Verkntpfung von Dateien:

BiAS. bietet im Modul XTab ein eingeschranktes Datenbankmodul zur Unterstiitzung
des Editors. XTab sieht Selektionen von Zeilen einer Datei gemald benutzerdefinier-
ter Kriterien vor und erlaubt neben vielfaltigen Verknipfungen von Dateien auch das
Auszahlen von Daten nach Definition von Bedingungen bzw. gemal logischer Kon-
truktionen. Wie in vielen anderen Moduln des Programms gibt dariber auch BiAS.
technisches Hilfesystem Aufschluss (Hinweise). Es empfiehlt sich, die Funktionen
des Editors und des Menius XTab anhand des Test-Datensatzes “Test.Dat” (Abbil-
dung 11, steht auch in BiAS.’ Verzeichnis!) ausfuhrlich auszuprobieren.

Nach Aufruf des Datenbankmoduls XTab erscheint das MeniU in Abbildung 17,
dessen Funktionen anschlieRend kurz erlautert werden:

[5 BiAS. far Windows =N
Datei  Editor Methoden  Marginalien  Studienplanung ¥ Hilfe
~ - o . = i
D ey E Selektieren - Zeilen einer Datei auswihlen @ K @ 'Y
- Projizieren - Spalten einer Datei auswahlen
VarEir -
1 Relationieren - Spalten aus zwei Dateien auswahlen
2 Addieren - Zwei Dateien hintereinander schreiben
3 Sortieren - Datei gemaB einer Spalte sortieren
4
5 Zahlen - Haufigkeiten in einer Spalte (stetig)
S Zihlen - Haufigkeiten in einer Spalte (diskret)
5 Klassifizieren - Kreuztabelle zweier Spalten (stetig)
9 Klassifizieren - Kreuztabelle zweier Spalten (diskret)
10
T Transformationen von Daten - Formelinterpreter
12 Rangtransformation einer Spalte einer Datei
13
14] Handbuch: Datenbankmodul XTab
15
16
17 =
4 3
Altive Datei: G\AbbDaten\Test. DAT

Abbildung 17: Menu des Datenbankmoduls “XTab”
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Selektieren: Per frei definierbarem Selektionskriterium (vgl. auch die ausfihrliche
Beschreibung am Ende dieses Kapitels) oder per Zeilennummern kdnnen Zeilen (die
Daten von “Merkmalstragern”, zum Beispiel von Patienten) einer Datei ausgewahlt
und in eine neue Datei geschrieben werden. Beispiel: “Wéhle alle Zeilen aus, die in
Variable 3 gréf3er sind als 100”.

Projizieren: Eine “Projektion” bedeutet eine Auswahl von Variablen (Spalten bzw.
“Merkmale®) einer Datel, die in eine neue Datei geschrieben werden.

Relationieren: Im Gegensatz zur Projektion werden hier zwei Eingabedateien ver-
wendet, aus denen ebenfalls Spalten ausgewahlt und in eine gemeinsame Ausgabe-
datei geschrieben werden. BIiAS.” Relationierung setzt - im Gegensatz zu der
ublichen Definition bei Relationalen Datenbanksystemen - Dateien voraus, die zeilen-
weise identische Merkmalstrager beinhalten. Vorsicht: Das Programm reklamiert
lediglich Dateien mit unterschiedlicher Zeilenzahl, prift die Merkmalstrager jedoch
nicht auf Identitat!

Addieren: Zwei Dateien werden “hintereinander” in eine neue Ausgabedatei
geschrieben. Vorausgesetzt sind dabei zwei Dateien, in denen jeder Merkmalstrager
in nur genau einer Datei enthalten ist und beide Dateien jeweils spaltenweise
identische und identisch formatierte Variablen (Spalten) enthalten. BiAS. Uberprift
dies lediglich via Namen und Anzahl, prift jedoch nicht, ob in den beiden Dateien
Markmalstrager mehrfach vorkommen!

Sortieren: Das Modul sortiert Dateien gemald einer zu wahlenden Variablen (das
heil3t, Spalte). Die in friiheren Versionen vorhandene Beschréankung auf Dateigrof3en
von 64Kb wurde aufgehoben, dies unter Umstdnden mit dem Nachteil eines un-
gunstigeren Laufzeitverhaltens.

Zahlen: Das Modul dient der Ermittlung von Klassenhaufigkeiten fur eine Variable
(Spalte), dies wahlweise fiir diskrete oder stetige Daten. Es kann ein Selektions-
kriterium verwendet werden, so dass bei der Auszahlung gegebenenfalls nur
diejenigen Zeilen bertcksichtigt werden, fur die das Selektionskriterium zutrifft.

Klassifizieren: Das Modul ermittelt eine bivariate Haufigkeitstafel flir zwei Variablen,
das heil3t, es werden die Haufigkeiten der gewlnschten “Felder” ausgezéahlt, wozu
bei stetigen Variablen Klassengrenzen vorgegeben werden kénnen. Weiterhin kann
ein Selektionskriterium angewendet werden, um die Auszéhlung zum Beispiel auf
eine bestimmte Teilstichprobe (vielleicht auf eine Gruppe wie Geschlecht 0.4.) zu
beschranken. Die Ausgabe des Moduls besteht aus einer Haufigkeitstabelle.

Das Selektionskriterium wird, wie oben beschrieben, in verschiedenen Funktionen
des Programms verwendet. Die folgende Beschreibung bezieht sich auf das
Selektieren von Zeilen in Selektieren, die Verwendung in den Moduln Klassifizieren
und Auszahlen erfolgt analog.

Der Benutzer kann entscheiden, ob die Ausgabe dieser Programmeinheit nicht nur in
das Ausgabefenster, sondern auch in eine neu zu generierende Ausgabe-Datei
erfolgen soll. Letzteres kann in vielfaltiger Weise von Nutzen sein, zum Beispiel um
Teilstichproben (Strata, Subgruppen) zu “selektieren”.

Das Dialogfeld des Selektionskriteriums fordert Sie zur Definition eines logischen
Ausdruckes auf, der algebraische Bedingungen fur eine oder mehrere Variablen ver-
knupft; dazu die nachste Abbildung 18:
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Abbildung 18: Dialogfeld zum Selektionskriterium

Die erste Eingabeaufforderung “Nachste Aktion* zur Eingabe einer ersten Variablen
auf (in der Listbox auswéhlen und <Variable eingeben>). Anschliel3end erscheint die
nachste Kommentarzeile “Nachste Aktion: Relation eingeben”, wonach mit Hilfe der
Funktionstasten unter “Relation” eine der sechs Relationen gewahlt werden kann.
Die nachste Kommentarzeile “Nachste Aktion: Zahlenwert eingeben” schlief3t die Be-
dingung fir die erste gewéhlte Selektionsvariable ab. Zur Fortsetzung der Definition
des Selektionskriteriums muss eine logische Verknipfung angegeben werden, die
nach der Kommentarzeile “Néachste Aktion: Verknupfung angeben” gewahlt wird. An
dieser Stelle kann auch die Definition per <Ende> abgeschlossen werden. Ein Selek-
tionskriterium konnte entsprechend Abbildung 18 bespielsweise lauten: “VarEins = 1
oder VarZwei >= 5*,

Es ist zu beachten, dass die Verknupfung und im Sinne einer Klammerung bei alge-
braischen Operationen starker bindet als oder. Bei Eingabe von und bzw. oder er-
scheint wieder der Text “Nachste Aktion: Variable auswahlen* und die Definition des
Selektionskriteriums ist wie beschrieben fortzusetzen.

Beispielsweise mochte man alle Zeilen der Datei Test.Dat (steht in BiAS.” Verzeich-
nis!) ermitteln, die in Gruppe 1 enthalten sind und fir die die erste Variable gréf3er als
2, aber kleiner als 5 ist. Dazu definiert das Selektionskriterium mit “GruppNum=1 und
VarEins>2 und VarEins<5”. BiAS. schreibt die vierte Zeile der Datei Test.Dat in eine
Ausgabe-Datei (z.B. Test.Sel) und in das Ausgabefenster; die Variablennamen aus
Test.Dat werden in die Ausgabe-Datei Test.Sel tGbernommen. Die Ausgabe wird
durch den Text “Die Bedingung wird von 1 Zeile erflllt. Wegen fehlender Werte
wurde 1 Zeile nicht bertcksichtigt” abgeschlossen: Nur die zweite Zeile (2.0 3.0 1)
der Datei Test.Dat erfullt das Kriterium, der letzte Kommentar ist durch den
fehlenden Wert der ersten Variablen der ersten Zeile bedingt.

Das Selektionskriterium spielt - optional - zum Beispiel auch im Modul Klassifizieren
eine Rolle, da man sich unter Umstanden auf das Auszéhlen von Teilkollektiven
beschranken mdchte. Die Eingabe von Selektionskriterien ist im Modul Klassifizieren
die gleiche wie oben beschrieben:
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g BeiEingabe der oberen Grenzen <Eingabetaste> nach jedem C
Alktive Dater: G\AbbDaten Wert, Abschiu® der Eingabe mit <Eingabetaste> ohne “Wert

Abbildung 19: Dialogfeld zur “Kreuzklassifikation”

Man wahlt in den Auswabhlfeldern (Combo-Boxen) in offensichtlicher Weise die
beiden Variablen X und Y (als “horizontale” und *“vertikale” Variable der Kreuz-
klassifikation) und definiert fur beide Variablen Intervallgrenzen. Nach Eingabe der
jeweils unteren Grenze gibt man alle relevanten oberen Intervallgrenzen ein:
Abschluss dieser Eingabe ist die <Eingabetaste> ohne Werteingabe! Wie erwéhnt,
kann das optionale Selektionskriterium das Auszdhlen auf Schichten bzw. Sub-
gruppen beschranken.

Viele Anwender benutzen das Tabellenkalkulationsprogramm Excel von Microsoft
zur Eingabe und Verwaltung ihrer Daten. Excel ist dafur sicher hervorragend ge-
eignet und gestattet eine auf3erordentlich flexible Behandlung der Datenstrukturen,
zum Beispiel kdnnen auch mehrere Dateien “nebeneinander bearbeitet werden.
Abbildung 21 zeigt die Test-Datei Test.DAT im Excel-Fenster.

Vor Start eines Projektes sollten Sie sich Uber das fur Sie gunstigste Vorgehen eini-
gen und klaren, ob Sie lhre Daten in BiAS. mit Hilfe des Editors etc. eingeben oder
ob Sie den flexiblen Excel-Editor verwenden wollen. Im zweiten Fall kénnen Sie Ihre
Daten per Zwischenablage in BiAS. importieren, wie im nachsten Kapitel ausfihrlich
dargestellt wird.

Unabhangig von Ihrer Entscheidung sollten Sie lhre Daten stets in nur genau einer
Datei verwalten: Ein “paralleles” Erganzen und Modifizieren in einer BiAS.-Datei
einerseits und in einer Excel-Datei andererseits ist nicht nur mihsam, sondern fuhrt
friher oder spater mit Sicherheit zu Problemen!

Bitte beachten Sie, dass Excel zwar als Tabellenkalkulationsprogramm hervor-
ragende Dienste leistet, aber kein Statistik-Programm darstellt. Die wenigen, zum
Teil statistisch unbefriedigend implementierten Methoden sind fur wissenschaftliche
Auswertungen in der Regel nicht ausreichend, wenn man sich nicht nur auf triviale
Methoden beschranken mdochte. Einige Ansichten dazu finden sich im Internet,
entsprechende Urls finden Sie auf BIAS.” Homepage https://www.bias-online.de.
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3. Import, Export und Excel N

Fast alle unter Windows lauffahigen Programme verwenden interne Datenformate,
die in aller Regel anderen Programmen nicht zuganglich sind. Zum Datenaustausch
besteht aber praktisch immer die Mdglichkeit des Exports und des Imports von Text -
Dateien (*.TXT und *.CSV), sehr viele Programme kdnnen auch dBaselll-DBF- oder
Standard-Dateien (*.SDF) lesen und schreiben oder sind wenigstens Uber die
Zwischenablage zuganglich.

BiAS. gestattet den Import- und Export von Excel-XLS-, Windows’ CSV- und TXT-
Dateien, dBaselll-Dateien (DBF), “Plain-Text-Dateien” (SDF, formatiert!), SPSS und
BiAS.-Dateien friherer DOS-Versionen, auf3erdem ist ein Transfer via Zwischen-
ablage moglich. Uber die vorhandenen Import-Varianten (Export ist analog) gibt die
nachste Abbildung Aufschluss. Bitte beachten Sie, dass der Import und Export nicht
vom Editor, sondern immer tber das Meni Datei:.Import/Export vorgenommen wird.

[E BiAs. far Windows =n EoN ==
Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung ¥ Hilfe
Neu Strg+N ‘ @ j @ [ =] x
Offnen Strg+0
Suchen und Offnen Strg+F
Importiere Excel-Zwischenablage (Clipboard)

SchlieBen

Importiere Excel-XL5-Datei (*XL5)

Speichern
. — -
S Strg-S Importiere Excel-Text-Datei (*.C5V)
ey Importiere Excel-Text-Datei (*.TXT)
Drucken Strg+P Importiere SPS5-5AV-Datei (*.5AV)
Importiere dBaselll-Datei (*.DEF)
Arbeitsverzeichnis Strg+A

Importiere ASCI-Datei (* ASC formatiert)
C:A\PbWinB0\BiASE\ Test. DAT
C:\PbWinB0\BiASE\Valide\Birth3.DAT
CAPBWin80\BiASE\Armitage. DAT
CAPbWinB0\BiASE\Held Test. DAT Prife das Format einer importierten Datei

Konvertiere Excel-XL5X-Datei nach XLS

Import aus DOS-05/2-Mac-Linux-Unix 3

Import von Dateien b Handbuch: Import von Dateien

Export von Dateien 3

BiAS. beenden. Alt+F4 |

Abbildung 20: Unterment “Import* im Pulldown-Menu “ Datei*

Grundsatzlich muss man nur den Namen incl. Pfad der zu importierenden bzw. zu
exportierenden Datei und wie in Abb. 8 den Namen incl. Pfad der Zieldatei angeben.

Vorsicht: Die Extensionen TXT, CSV etc. sind ublich, aber nicht verbindlich und
werden von manchen Autoren auch vertauscht (TXT ist konventionell TAB-delimited,
CSV ist (semi)colon-delimited!). Bei Transferproblemen hilft sehr oft eine einfache
Anpassung an die Namenskonvention des Zielprogramms.

Vorsicht: Der Import und Export erfolgt nicht Gber BiAS.” Editor, sondern stets tber
die Funktionen der oben in Abbildung 20 dargestellten Module “Import* und “Export”!

Vorsicht: Naturlich muss man auch beim Import BiAS.” Datenformat beachten!

Der Import aus Excel ist auch fur Excel-Dateien mit mehreren Tabellen mdglich, da
gegebenenfalls im Programm Uber ein Dialogfeld eine der Tabellen zum Import aus-
gewahlt werden kann. Bitte beachten Sie in Excel unbedingt, dass die Namen der
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Spalten nur in der ersten Zeile der Datei stehen dirfen und die Zellen unterhalb der
ersten Zeile (“Datenmatrix”, pro Merkmalstrager/Patient eine Zeile!) formatiert sein
missen: Dazu werden in Excel die gewlnschten Zellen markiert und (vgl. Excel-
Menu!) via “Format-Zellen” mit dem korrekten Format versehen. Die Einstellung
“Standardformat” fuhrt unter Umstanden zu Fehlern!

Eine unproblematische Alternative ist der Import Uber die Zwischenablage: BiAS.
verarbeitet Excel-XLS-Dateien - wie oben beschrieben - direkt, tber den Import und
Export anderer Standard-Dateiformate wie zum Beispiel CSV/Excel oder DBF/
dBaselll oder ganz einfach Uber Windows’ Zwischenablage (“Clipboard”). Naturlich
muss man auch beim Import Uber die Zwischenablage BiAS.” Datenformat beachten.

Zum Clipboard-Import von Daten markiert man zunachst in Excel die relevanten
Daten und kopiert diese mit <Strg>-C in die Zwischenablage (nachste Abbildung).
Bitte markieren Sie in Excel nach Madoglichkeit auch die Spaltenbezeichnungen
(Variablennamen), um diese fur BiAS. zur Verfigung zu stellen:

|38] Microsoft Excel - Test.XLS = e
@_] Datei  Bearbeiten Ansicht Einfigen Format Extras Daten  Fenster I -8 X
L g el -0 - F&kuU SEEESE|HE|E -5 AF
Al - & VarEins

A | B | C D [ E [ F [ G [ H ==
| 1 [VarEins VarZwei GruppNur}Gruppe Datum n
2 ] 20 WGruppe A 01.01.1998
3 2,0 3,0 1Gruppe A 31.01.1998
4] 6.0 50 WGruppe A 12.04.1998
5 4.0 50 Gruppe A |05.12.1998
| 6 | 5.0 40 1|Gruppe A |14.09.1998
7] 10,0 20,0 2|Gruppe B 13.04.1998 £
| 8 | 15,0 25,0 2|Gruppe B 26.04.1998
9] 20,0 30,0 2|Gruppe B
10 30,0 35,0 3|Gruppe C |31.01.1998
11 32,0 33.0 3|Gruppe € 121.10.1998
12 36,0 32,0 3|Gruppe C |04.12.1998
13 39.0 39.0 3Gruppe C |13.08.1998
| 14 |
115
16 i
PR \ Test / « I b
Bereit Summe =455,0

Abbildung 21: Datei Test.Dat in Excel

Bitte beachten Sie, dass Spalten-Namen nur in der ersten Zeile der Datei stehen dir-
fen und die Zellen unterhalb der ersten Zeile (also die “Datenmatrix”) formatiert sein
sollten! Nach Wechsel zu BiAS. betatigt man in der Toolbar das rechte Excel-lcon
(alternativ <Strg>-V) fur den Import der in Excel beschriebenen Zwischenablage:

[E BiAs. fur Windows =8 EcR~="
Datei Editor xTab Methoden Marginalien Studienplanung I Hilfe
D@k ¢4 8 R O @ v @ X

™1

Datei flr Excel  Excel-Daten via
ins Clipboard  Clipboard importieren

Abbildung 22: BIAS." Toolbar-Funktionen “Excel-Import und -Export”

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 026 von 246



Beim Daten-Import aus Excel fragt BiAS. - analog zur Schnelleingabe in Kapitel 2,
Abbildung 15 - ab, ob die in Excel markierten Daten in der ersten Zeile (wie in
Abbildung 21!) Namen resp. Bezeichnungen der Spalten (d.h. “Variablennamen®)
enthalten: Im Beispiel von Abbildung 21 ist dies mit “Namen” zu beantworten:

Excel-Zwischenablage importieren @
ﬁ Das ist der Anfang der 1. Zeile
der aktuellen Zwischenablage:
WarEins; VarZwei; GruppMum; Gruppe; Datum

Sinddasdie M amen derSpaltenoder Daten?

[ MNarmen ] | Daten | | Abbrechen |

Abbildung 23: Excel-Zwischenablage importieren

Die danach importierte Datei steht jetzt fir BiAS. zur Verfigung. Optional kbnnen die
importierten Daten als BiAS.-DAT-Datei abgespeichert (<Speichern> nach Wahl
eines Datei-Namens) oder aber temporéar als Clipboard-Datei (<Abbruch>) verwendet
werden.

Die importierte Excel-Datei (als DAT-Datei oder in der Zwischenablage) ist automa-
tisch die “Aktive Datei” und wird somit beim nachsten Aufruf zum Beispiel eines
statistischen Tests verwendet.

a8, [}/ « PBWing0 » Biass » ~ [ 42| suchen |

Dateiname: |

[= Excel-Zwischenablage speichern unter... @
o)

Dateityp: | BiAS-DAT-Files

¥ Ordner durchsuchen | Speichem ‘ I.N:brechen I

Abbildung 24: Abfrage eines Dateinamens zur optionalen Speicherung

Der Export fur Excel erfolgt analog, vergleichen Sie bitte das oben abgebildete Icon
in Abbildung 22 bzw. die Toolbar-Funktion “Datei fur Excel ins Clipboard”. Nach
Betatigen des linken Icons (Export!) wechselt man zu Excel und kann dort die Daten
via <Strg>-V in Excel einlesen.

Zum Nachvollziehen des Imports und Exports stehen die verwendeten Daten als
Dateien in BiAS.” Verzeichnis zur Verfigung: Dies sind die beiden Dateien Test.XLS
und Test.DAT.
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4. Aufruf einer Funktion a

Die Datei “Test.DAT” (Abbildung 11, steht auch in BiAS.” Verzeichnis) beinhaltet
Daten, die hier zur exemplarischen Demonstration eines Aufrufs einer Funktion - im
aufgefuhrten Beispiel des Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Tests - benutzt werden.

Im Hauptmeni (obere Menlileiste) wahlt man Methoden, im anschlie3end erschei-
nenden Menil Nicht-parametrische Verfahren und zuletzt endlich den Wilcoxon-
Mann-Whitney-U-Test. Der Bildschirm zeigt vor dem Maus-Klick bzw. vor <Eingabe-
taste> das Bild der nachsten Abbildung 25:

Wilcoxon-matched-pairs-Test
[E BiAS. far Windows Dixon und Mood's Vorzeichentest
Datei Editor XTab Marginalien Studienplanung Friedman-Test mit post-hoc-Tests
D D” & Deskriptive Statistik 4 Page's L-Test auf Trend
VarEins Konfidenzintervalle . Cochran's -Test: dichetome Daten
1 i J “Whitney-L-
P 20 Poisson- und Binomial-Tests 3 ilcoxon, Mann Mhitnevl BTt
3 B.U Vierfeldertafel . wvan-Elteren's stratifizierter U-Test
4 4.0 Kontingenztafel v Kolmogoroff-Smirnoff-Test
5 5.0 . Kelmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test
5 100 Konfigurationsfrequenzanalyse 3
7 15'0 Kruskal-Wallis-Test mit post-hoc-Tests
3 QD.D =R e Ry ' Jonckheere-Terpstra-Test auf Trend
] 30.0 (g ms (T ' Mood's Median-Test fir k Gruppen
10 32.0 MR = ' Mantel-Haenszel-Test fur k Gruppen
" 36.0 Micht-parametrische Tests 3
12 39.0 o ) ke ol dcdeed Eifaktorielle Rang-Varianzanalyse
] Y
13
14 Multiple Vergleiche
15
16 Cross-Over-Analyse nach Koch
17 Datenstruktur im Cross-Over-Design
4
Cochran's Test auf N -Konst:
Aktive Datef: G:\AbbDaten\Test. DAT penrans festaut Mvean-tonsianz
Anpassungstests 3

Abbildung 25: Meni-Auswahl des Wilcoxon-Mann-Whitney-Tests

Die im Beispiel dieses Kapitels verwendete Test-Datei umfasst 12 Zeilen (“Patien-
ten”) bzw. 3 Spalten (“Merkmale”). Das erste und das zweite Merkmal erhielten be-
reits bei der Dateneingabe die klartextichen Namen “VarEins” und “VarZwei”. Die
dritte Variable=Spalte erhielt den Namen “GruppNum” und kennzeichnet die
Gruppenzugehdrigkeit der Zeilen bzw. der Merkmalstrager; GruppNum nimmt im
Beispiel die Werte 1, 2 und 3 an (drei Gruppen). Diese Gruppenzugehorigkeit kann
beispielsweise durch verschiedene Behandlungen, Diagnosen oder auch durch
andere Kriterien 1, 2 und 3 definiert sein.

Die erste Eingabe ist die Gruppierungsvariable (die hier obligat angegeben werden
muss, denn es handelt sich bei dem gewahlten U-Test um den Vergleich zweier
Gruppen!); diese wird im Beispiel, wie Abbildung 26 zeigt, im ersten Auswahlfeld
(Combo-Box, in der Abbildung nicht “aufgeklappt®) mit “GruppNum” definiert.

Die Frage des Programms “Welche Variable testen?” beantwortet man mit dem
Namen der Zielgrol3e, auszuwéhlen in der zweiten Combo-Box (in der Abbildung 26
ebenfalls nicht “aufgeklappt) mit z.B. “VarEins”, also der ersten Spalte der
Eingabedatei. (Betrachtet man drei Medikationen zur Behandlung der Hypertonie, so
konnte die Variable “VarEins” die Blutdrucksenkung nach Medikation darstellen.)
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£ BiAS. far Windows o || = [ =]
Datei Editor XTab Methoden Marginalien Studienplanung ?  Hilfe
~u -
Dl 482 & FlH & x @ X
VarEins Wilcoxen-Mann-Whitney-U-Test "
1
2 2.0 [ Hire |
Z ig Gruppenvariable: Grupphum V]
5 50 [ e ]
B 100 Erste Gruppe auswahlen : 1 -
T 15.0
] 20.0 Zweite Gruppe auswihlen : | :]
9 300 1 Rechnen
10 32.0 Welche Variable testen 7| Varf, E
" 36.0 3| Abbrechen
12 39.0
13
14 [ In der fusgabe die eingelesenen Daten auflisten
15 [ Eei Ties 2wischen Gruppen exakten pwWert interpolieren
16
17 T T -
4 3
Alktive Datei: G\AbbDaten'\Test.DAT

Abbildung 26: Dialogfeld zum Wilcoxon-Mann-Whitney-Test

Zum Abschluss gibt man in dem Dialogfeld die beiden testrelevanten Gruppen (Be-
handlungen, im Beispiel: Gruppennummern “1” und “3”) bekannt, die man gemal der
Nullhypothese vergleichen mdchte. Diese Gruppennummern sind im Beispiel Werte
der Gruppierungsvariablen “GruppNum” der 3. Spalte (im Hypertoniebeispiel z.B. die
Medikationen “1” und “3”; Vorsicht: Gruppennummern sind immer >0!).

] Awgabe-Edier ==
Datei  Schrift  Zoom  Bestbesten Mife  Schliglen
Shio @ & o O @ %

NILCOXOH-ARHH-VYHITHEY-TEST of.01. 2020 (Z0:30) :

Tesk der Hullhypothese:

Testgriife 0 = 0.0 mit p - 0,02057 (e=xakber Test)
TestgriBe ¥ = 2.309 mil p = 0.020921 (approximativ)

Effektatirke: r = Zfagrin) = D.@1&5
Rosenthal: 0.1 "qur'lnqrr Effekt™, 0.3 “mittlerer Effekt”, 0.5 ”q_rulvur Effekt™

Hann-¥hitney-Schitzer fir P { (%]Gruppet )<(¥]Gruppes) } = 4.000000
Asymptotische Konfidenzinterwalle zum Aann-vhikney-Schitzer:

P o= 0.9500: 1. 000000 1. oaonam )
Po= 0.9900: [ d.000000 ,  1.0000000 )

Hodiges-Lehmann-Schiitzer fiir die Differeme “Groppel ve Grupped” = 30,0000
Hoazne-Konfidenzinterval le Zum Hougnu-thﬁann-snhil:nr:

P o= 0.9000: —-3%.0000 -Z5.0000 )
i

Chucines-Fomt *Courser Bold™ Seite 1 vom 1

Abbildung 27: Ergebnis der Rechnung im Ausgabe-Editor

Die Ausgabe - als Ergebnis des Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Tests - erfolgt in ein Aus-
gabefenster, das in Abbildung 27 wiedergegeben wird. Im Ausgabefenster kann
beliebig “geblattert” werden, bei Bedarf kann das Ergebnis der Berechnung auf den
Drucker ausgegeben werden oder aber zwecks Dokumentation oder spaterer Ver-
wendung gespeichert werden (Disketten-Icons, kumulativ oder pro Test).
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Eine biometrisch-statistische Bewertung des Ergebnisses wird hier nicht vorge-
nommen. Bitte bedenken Sie, dass eine inhaltliche Analyse von Programmergebnis-
sen nur mit Vorkenntnissen bzw. nach Lektire einschlagiger statistischer Lehrblcher
maglich ist; Hinweise finden sich reichlich in den Literaturangaben. Am Ende jeder
Ausgabe gibt BiAS. Literaturhinweise, die eine Lektire oder ein Zitieren der verwen-
deten Methoden erleichtern.

Nach dem ersten “Ausprobieren* des Programms anhand des Wilcoxon-Mann-Whit-
ney-U-Tests ist lhnen BIAS.” Bedienungssystematik bereits (fast) vertraut und es
sollte Ihnen - wie dem Autor zahlreiche Anwender des Programms bestatigt haben! -
moglich sein, auch andere Testverfahren oder auch deskriptive Methoden des Pro-
gramms erfolgreich zu benutzen. Als Hilfestellung fir weitere Versuche dient Ihnen
Kapitel 7, das bis WinXP nur im Programm als “Validierung® verfligbar ist:

HilleLhemen: BIAS. fiir Windows - Validierung und Beispiele |7 |5

Indes: | Sucher:

1. Geben Sie dis @isten Buchsksben des gesuchien Wiodss =in
|
£ Ehckan Sm s dén gevarmichien Emliag und dann sul "Frsagen”

bt |
Dabatunargansyzs
Midipks Ragesson

Afcchhftedl e hisachachs Hypothesen

Aferrate Didanzen [Chatmarakes)

AT,

Snpassungetest

GmdlVetadurg
Dleckretedarg
Haulighsien
oquivaler, Herapestinche (Falzshi]
Sarrreische: Milel
ST
AULC |CrossDvar)
AL [Shchpmobien]
il Tt
Beai-Plad et

BrpscEn Abbiachan

Abbildung 28: Hilfethemen in der Validierung (Programmaufruf unter WinXP)

Unter XP gelangt man lber das Buch-Icon (zum Beispiel Abbildung 5) zum Validie-
rungsteil (dieser entspricht Kapitel 7 dieses eBooks!), dessen “Hilfethemen* ebenfalls
einen Uberblick uber die implementierten Methoden geben. (Bei Bedarf bitte die
Bemerkungen in der Einleitung zur Verflugbarkeit der Hypertexte beachten!!)

BiAS." Methodenspektrum beinhaltet neben den "Ublichen" statistischen Methoden
auch zahlreiche weitere Verfahren, die im medizinischen Bereich zwar von grund-
legender Bedeutung, aber in anderen Programmen nicht oder nur selten verfigbar
sind. Einen Uberblick tber den Leistungsumfang gibt die letzte Seite, BiAS.
Homepage https://www.bias-online.de oder in vollem Umfang die Demoversion des
Programms, die unter der genannten Adresse verfugbar ist. Insgesamt stehen mehr
als 400 implementierte Verfahren zur Verfigung.

BiAS. entstand im medizinischen Bereich und ist, wie das Methodenspektrum zeigt,
somit besonders fir Mediziner und Pharmakologen, aber auch fur Biologen und
Psychologen im Studium und in der wissenschaftlichen Praxis von Interesse: Das
Anwenderspektrum reicht von Studenten, Diplomanden und Doktoranden bis hin zu

professionellen universitaren und industriellen Wissenschatftlern.
A
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5. Graphische Ausgabe -

BiAS. sieht zahlreiche graphische Ausgaben vor; einen Uberblick dazu gibt die letzte
Seite. Als Beispiel zeigt Abbildung 30 eine graphische Darstellung einer Kaplan-
Meier-Uberlebenszeitschatzung zusammen mit Konfidenzintervallen nach Hall und
Wellner (Gruppe 2 der Datei “Armitage.Dat”, steht in BiAS.” Verzeichnis). Die
erforderlichen Eingaben werden im Dialogfeld der Abbildung 29 dargestellt.

BiAS. enthalt mehr als 60 verschiedene graphische Darstellungsmoéglichkeiten, die
alle (Kreisdiagramme ausgeschlossen) in analoger Weise behandelt werden kdnnen.
Nach Speicherung einer Graphik kann diese im Hauptmeni wieder eingelesen
werden (Tool-Icon “Letzte Graphik”), um via MS-Paint weitere Modifikationen (z.B.
Anderungen der Beschriftung, zuséatzliche Beschriftungen 0.4.) vornehmen zu
konnen. Vorsicht: MS-Paint liest je nach Version nur BMP-Graphiken (“Bitmaps”).

Graphik zum Kaplan-Meier-Schitzer [ | ——
[E BiAS. far Windows = ECR| ==
Datei Editor XTab Methoden Hiie 7 Hilfe
"] Ly Gruppenyarable: Grupplum
NEd 48P Geins) __ B @ x
ObLeZeit GruppNum ‘Welche Gruppen darstelen: _ B "N
1 6.0 1
2 19.0 1 - -
3 20 3 Alle markieran | | Lischen |
4 42.0 1 " 7
Ubs Wariable: UblLeZeit
g 420 1 e | Y [Rechoen
g 430 1 Shatusvaria ble: |Zenswr =
7 94.0 1 Abbrechen
8 126.0 1
9 169.0 1 b Kennzeichnung zersierter Beobachtunger: Staftus = 1 =
10 207.0 1
" 211.0 1 Optionen
12 227.0 1 Zensiste Beobackhungen in der Graphik kernzeic heen
13 2530 1 Arzahl "Murnbes At Risk" i der Graphik als Tabele darstelen
14 255.0 1 @ Geschatzte Uberleberwahischenbchikeiten PIt darstellen
15 2700 1 Geschatzte Kumuative Inzidenzfunktion 1-P(1] darstellen
16 310.0 1 Nux eine Gruppe: Hall\WelnerKorfidenzbereich einzeichnen
17 316.0 1 @ Mehiere Guppen: Unterschiediche Faiben verwenden S
a4 Mehrere Grupper: Unterscheidbare Linien venwenden 3
Aktive Datei: G:\AbbDaten\Armitage ¥ Mehrere Grupper: Legends fiir die Gruppen angeben
Mekrere Grupper: Gruppen durch Nurmmern kennzeichnen

Abbildung 29: Dialogfeld zum Kaplan-Meier-Schéatzer

Die Funktion wird unter Marginalien/Survivalanalyse aufgerufen und man erhéalt im
Beispiel nach Wahl der Gruppe 2 die Graphik in Abbildung 30. Diese Graphik kann
nach Abfrage in eine BMP, GIF, JPG oder PCX-Graphik-Datei geschrieben werden,
die wiederum in ein beliebiges Textprogramm wie zum Beispiel MS-Word eingelesen
werden kann. Auf diesem Wege kdonnen BiAS.” Graphiken auch an anderer Stelle
weiterverarbeitet werden, z. B. in Microsoft's Paintbrush oder in PowerPoint.

Das Menu des Graphik-Editors (nachste Abbildung 30) sieht einige Graphik-Optionen
vor: Bearbeiten beinhaltet zahlreiche Graphikeinstellungen (dazu Abbildung 31) und
ist auch per Rechtsclick aufrufbar, an Stelle von Drucken und Kopieren (ins Clip-
board) kann man auch kirzer <Strg>-P und <Strg>-C verwenden. Speichern spei-
chert, wie erwahnt, die Graphik alternativ in eine Datei. Mit Kopieren wird die Graphik
- zum Beispiel fir MS-Word - in die Zwischenablage kopiert. Bitte beachten Sie, dass
BMP-Color-Dateien ca. 600Kb umfassen, die anderen Formate - speziell GIF-
Dateien - dagegen deutlich weniger. Die Option Grof3e gestattet eine pixelgenaue
Modifikation der Graphikgro3e, Zoom verédndert die GrofRe in nur zwei Stufen.
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lits - Graphik-Editor =nEoN =

D Bearbeiten Fix Farben Zoom GréBe Drucken Kopieren Speichern Hilfe SchlieBen
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Abbildung 30: Uberlebenszeitschatzung nach Kaplan und Meier

Im Kapitel “Struktur” wurde bereits auf die automatische, aber modifizierbare Ska-
lierung und Beschriftung der Graphiken hingewiesen. Weitere Optionen sind vor-
gesehen (z.B. Ein- und Ausblenden des Koordinatengitters per Netzgitter, Modifi-
zierung der Skalierung per Skalierung), wie das Dialogfeld des Graphik-Editors
(aufgerufen via Bearbeiten bzw. per Rechtsclick) in Abbildung 31 zeigt:

Wichtig: Alle Modifikationen der Voreinstellung kénnen dauerhaft (also auch fir
Neustarts!) im Menl Fix des Graphik-Menus (2. MenUpunkt von links) festgelegt
werden, um eine individuell fixierte Gestaltung der Graphiken zu ermdglichen.

[E_BitS fiir Windnws 3
lile Graphik-Editor o || B[ 2] [ife
Bearbeiten Fix  Farben . . . .

Graphik bearbeiten @

H Skaliemng:

Ll 100 — Hilfe:

Abszizee: Min= [ Max = 350 Step= &0 l—l

m 80 Ordinate: Min= 0 Max = 100 Step= 10 Zuriick

7 & Beschiitung:

1l € 801 eschriftung:

L4 i Tielzele:  Kaplan-Meier-Schatzer <> |-|Illl

M |§ 40+ Fubzeile:  Gruppenvariable GruppMum - Tabelle: No. at risk

I ] Abszisse:  UbLeZeit Ordinate:  Uberlebt(%]

H 204

M 7 Einstellungen:

L 0- Skalierungsart: V] GioPe Zitfern [V Fette Ziffern [V] Graue Ziffern

L 0 50 | Titelzeile [V Titel zentriersn ldertische Werte verwackeln

Ll 19 13 Netzaitter V| Randlinie  [] Text Ordinate vertikal Font %3 Abbrechen

L 61 34

Gruppenvariable GruppNum - Tabelle: No. at risk UbLeZeit | ‘

Abbildung 31: Dialogfeld “ Graphik-Einstellungen”

Bei nominaler Abszisse (also bei Gruppen, Box-Plots, Zeitverlaufen etc.) wird diese
textlich skaliert, so dass das Dialogfeld zwecks beliebiger Veranderung der Beschrif-
tung in modifizierter Darstellung angezeigt wird: Weitere Einzelheiten dazu finden
sich unter Hilfe im Menda.
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Die im Programm verwendeten ,Standardfarben” sind nach Installation vorgegeben
und aus Abbildung 33 ersichtlich. Die Farben sind auf zweierlei Weise modifizierbar:

Nach Doppelklick auf z.B. die Farbe der jeweils ersten Saule erscheint der bekannte
Windows-Dialog zur Farbwahl, im Beispiel der Abbildung 32 mit der Farbe ,grin®.
Nach Anpassung und ,Ok“ wird die Farbe in der Graphik geéandert. Jede Farbwahl
bleibt wahrend der Bearbeitung einer Graphik erhalten, bei einem erneuten Aufruf
oder bei Aufruf einer anderen Graphik wird wieder die Standardpalette verwendet.
Alle neuen Farben kdnnen aber im Menu per ,Fix* permanent gespeichert werden.

!;‘ BIAS fiir Wind c L I EIJ.L\XZ_l ]
lil  Graphik-Editor Farbauswahl fir Fillungen und Linien @
Bearbeiten Fix Farben Zoom Modifizierbare Grundfarben:

»

0.3
0.28]
0.24
0.20]
0.16

In BiAS. vordefinierte Farben:

0.124 El .. Farbt.: 120 Rot: 60
- EENEEEEN
7 Satt.. 109 Grun: 160

0. []8: Nach Auswahl bzw. Modifikation: FabelBasis poi 104 Blau- 160
0.044 > Farben speichern: Meni "Farben” <
0.00-

500 10000 1500 2000 2500 3000 3500 4000 4500 5000 H
Gruppen: RACE = 1,2.3 E] Geburtsgewicht

Relative Haufigkeit

Abbildung 32: Dialogfeld “Farbauswahl!“ nach Doppelklick auf eine Farbe

Eine zweite Variante der Farbwahl ist Uber das Graphikmenu per ,Farben® verfiigbar.
Der entsprechende Dialog findet sich in der nachsten Abbildung 33:

[E_Bifs fir Windows =1 2 |
il Graphik-Editor [ & ][ =] [ie
Bearbeiten Fix Farben Zoom GréBe Drucken Kopieren Speichern Hilfe Schliefen b

i W stet i =]

I 0.374 Farben far Fillungen und Linien @ bl 7l

H 0 28_ Aktuelle Farben H

.20 ilfe P|

i 1 ® ® ® ® b

| 5 0.24] - - _

| = - _ _ _ = |

[ 20.0] 3 o 3 C 7
=]

1| £ 0.161 R — -

HF B - - - )

1 % 0.124 .

L = E L

|| = 0.084 Gespeicherte Farben einzetzen [

: 0.04_=D,J:Dmmm;l; )

] 0.00- bl

L 500 1000 1500 2000 2500 3000 3500 4000 4500 5000 | P

|| Gruppen: RACE =1.2,3 Geburtsgewicht | ——

Abbildung 33: Dialogfeld “Farbauswahl” nach Wahl von ,Farben“ im Menu

Per ,Fix* oder auch im Dialog kann die modifizierte Farbpalette wie oben permanent
— und wie oben auch fur erneute Programmaufrufe! — fixiert und gespeichert werden.
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Abbildung 34: Beispiele einiger Graphiken in optionaler Grauwert-Darstellung

Im Anhang finden sich im Zusammenhang mit speziellen Verfahren (zum Beispiel
Lin’s CC und viele andere) circa 60 weitere, hier nicht aufgeflihrte Graphiken. -
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6. Installation a

BiAS.’ Installation erfolgt durch Starten entweder der Setup-Datei DemoBIAS.EXE
oder der Datei BiIAS11.EXE, die Sie von BiAS.” Homepage bias-online.de herunter-
geladen haben (bei Erhalt einer Original-CD: Setup.exe starten!). Prinzipiell ist nur
der Pfad des Zielverzeichnisses anzugeben, in dem BiAS. Installiert werden soll:

E=0Ro --

Installation des Programms
BiAS. fiir Windows - Version 11.12

5 Setup - BiAS. fir Windows

Copyright 1989-2020 Dr. Hanns Ackermann & epsion-Verlag

Dieser Assistent wird jetrt das Programm "BiAS. fir Windows™
auf Threm Computer instalieren.

Beide Handbicher (eBook und Online-Handbudh) konnen Sie
nach der Installation in der Toobar des Programms aufrufen.

P Bitte beenden Sie jetzt alle anderen laufenden Anwendungen,
| bevor Sie de Installation des Programms fortsetzen.

"Weiter” zum Fortsetzen, "Abbrechen” zum Verlassen.

{_ﬁém:r > [ Abbrechen

Abbildung 35: Installation des Programms

Abbildung 36 zeigt die drei in BiAS.’ verfigbaren Varianten zum Festlegen des Ver-
zeichnisses, das jeweils nach Programmstart und bei erneutem ,Datei 6ffnen als
Standardverzeichnis verwendet werden soll. Voreinstellung nach Installation ist das
Verzeichnis (vgl. Abb. 36!), das im jeweils vorgangigen Offnen-Dialog gewahlt wurde:

[E BiAs. far Windows ol == ]
Datei  Editor  XTab Methoden Marginalien 4 Oedner suchen e
') L,
D G | &Zg M R Meues Arbeitsverzeichnis:
‘ Verzeichnis suchen oder ein neues generneren ...
B Desktop 2
Standard-Arbeitsverzeichnis 2 3 Bibliotheken
2 Nach "Datei dffnen” erscheint der Offnen Eingabedislog B Ackermann
w mit den Dateien des aktiven Arbeitsverzeichnisses. 4 % Computer

Welches Abeitsverzeichnis mochten Sie als Standard-
werzeichnis nach Start des Programms verwenden?

wie im Icon per Eigenschaiten/Arbeitsverzeichnis festgelegt

& system (C)
ca Data (Dx)
4 DVD-RW-Laufwerk (E:)

A oy MAXWELLIEGB (G2)

Imime &
AbbDaten -

@ Immer das Verzeichnis der 2uletzt aktiven/geoifneten Datei ‘
Ordner:  AbbDaten

MNeuen Ordner erstelen [I] Abbrechen |

[ Infos Handbuch | | Ubemehmen | [ abbxechen |

Copyright epsilon 2020 - Version 11,12

Abbildung 36: Auswahl des Standard-Startverzeichnisses bei ,Datei 6ffnen*

Handbuch: Bis WinXP werden BiAS." “WinHelp-Handbucher* wahrend des Setups
installiert und sind im Programm aufrufbar. Ab Vista wird das vorliegende eBook in-
stalliert, das ebenfalls in BiAS.” Toolbar per “Buch-lcon“ verfugbar ist. Die XP-Hand-
bicher kénnen bei vorhandenem WinHIp32 optional zusatzlich verwendet werden:
Einzelheiten ergeben sich aus Abbildung 1 und dem Kommentar dazu auf Seite 5.
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7. Validierung N

BiAS. wurde nach bestem Wissen und Gewissen geplant, entworfen, programmiert
und ausfuhrlich getestet. Zur Validierung der Software wurden alle Programmteile,
soweit in anderen Programmen verfugbar, anhand der Ergebnisse der vorhandenen
Standardsoftware Uberpruft. In allen anderen Fallen wurden durchgerechnete Bei-
spiele aus der Literatur mit den von BIiAS. errechneten Ergebnissen verglichen oder
mit “Bleistift und Papier” errechnete Ergebnisse herangezogen. Erfahrungsgemar
lassen sich trotzdem Fehler nur selten vermeiden. Der Autor Gbernimmt deshalb
weder eine Garantie fur die Korrektheit des Programms BiAS. und des Handbuchs
noch eine Haftung fur mogliche “Folgeschaden”, ist aber fur Hinweise und Verbes-
serungsvorschlage stets dankbar.

~ BikS, fiir Windows - Validierung und Beispiele
Detei Bearbsten Leseeschen Opfionen 2
Inhall | Index | Suchen Dyucken]

BiAS. fir Windows - Version 8

BIAS. fiir Windows

Validierung & Beispiele

Hanns Ackermann

| 3 EPS“QQ * Diese Dokumentation enthilt konkrete

Anwendungsbeispiele fiir das Programm
ive aller dafir ver Daten.

v

Abbildung 37: Validierungsteil des Handbuchs: XP-Hypertext-Version

In der vorliegenden Zusammenstellung der Validierung (siehe Anhang, unter XP
auch als “Hypertext-Handbuch* gemaf Abbildung 37 verfligbar) finden sich fast aus-
schlie3lich Beispiele und Ergebnisse aus bekannten und allgemein verfigbaren
Lehrbtchern:

Mit der “Validierung” des Programms wurde versucht, alle Rechenergebnisse uber-
prufbar und nachvollziehbar zu machen, so dass hier weitgehend auf Lehrbuch-
beispiele hingewiesen wird; wenige Ausnahmen beziehen sich auf Beispiele aus
Originalarbeiten und auf Ergebnisse der Standardprogramme SPSS, SAS, Testimate
und SYSTAT. Dabei ist leider als Nachteil in Kauf zu nehmen, dass die durch-
gerechneten Beispiele der Lehrbicher haufig nur mit geringer Rechengenauigkeit
bzw. mit Rundungsfehlern angegeben werden, so dass mitunter Abweichungen
bereits in der 3. oder 4. Stelle der Ergebnisse vorhanden sind. Auf solche
Abweichungen wird im Folgenden hingewiesen, auffallige Abweichungen von den
Ergebnissen der Lehrbuchbeispiele wurden nach Mdglichkeit durch Per-Hand-
Berechnungen Uberpriuft und kénnen in allen Fallen erklart werden.

Mit BiAS.’ Validierung und den Beispielen zur Bedienung erubrigt sich nach Ansicht
des Autors eine Aufstellung der verwendeten Formeln: Einerseits besteht nicht die
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Absicht, mit BiAS.” Handbuch einschlagige Lehrbiicher oder eine einschlagige Vor-
bildung zu ersetzen, andererseits kann das erforderliche biometrische Basiswissen
bzw. die zugrunde gelegten Formeln etc. ohne weiteres der zitierten Literatur ent-
nommen werden.

Die durchgerechneten Beispiele des Validierungsteils sind durch die Verwendung
von Hyperlinks als “Hypertext-Handbuch® leichter zu lesen und einfacher zu finden
als in einem gedruckten Handbuch: Zum Aufruf per Icon vergleichen Sie bitte die
Abbildung 36 im vorhergehenden Kapitel 6. Der Text des Hypertext-Handbuchs
entspricht vollstandig dem Text des Anhangs. Falls Sie auch ab Windows Vista das
Hypertext-Handbuch verwenden mdéchten, installieren Sie — wie auf Seite 5
ausfuhrlich beschrieben — nachtraglich die Datei WinHIp32.exe. Das Programm
erkennt die Installation und stellt zusatzlich die vor Vista verwendete Hypertext-
Version des Handbuchs bereit!

Far alle in BiAS. implementierten Verfahren findet sich jeweils eine vollstandige Ein-
und Ausgabe des Programms. Die Eingabedaten zu den gerechneten Beispielen
werden ebenfalls angegeben; alle Eingabedateien wurden mit den Autorennamen
bezeichnet, die Extension einer Datei entspricht der Seitennummer des zitierten
Lehrbuches bzw. der Originalarbeit (vgl. Literaturangaben).

Die “Beispiele” dienen einerseits der Validierung des Programms, andererseits kann
man aber auch in Zweifelsfallen an den Beispielen die Bedienung des Programms
einfach nachvollziehen. Aus diesem Grund wurde in den ersten Kapiteln eine nur
exemplarische Einweisung in die Bedienung vorgenommen und auf detailliertere
Darstellung verzichtet.

Die Reihenfolge der Validierungsbeispiele ist die gleiche wie die der Literaturzitate im
letzten Kapitel. Zu jedem dieser Beispiele findet sich eine kurze Erlauterung und,
etwas eingerickt, die vollstandige Ausgabe des Programms einschlief3lich Literatur-
hinweisen.

In Kapitel 1 (“Struktur des Programms”) wurde BiAS.’ Hilfesystem beschrieben (ver-
gleichen Sie dazu auch bitte die Abbildungen 5 und 6). In BiAS.” Hilfemodus werden
die angewahlten Funktionen nicht ausgefihrt, sondern es werden zu allen Menu-
punkten einfache medizinische und biologische Beispiele in einem Fenster gezeigt.
Dieser biometrisch orientierte Teil des Hilfesystems kann somit als eine “schnelle Er-
ganzung” zu den Validierungsbeispielen dieses Kapitels verwendet werden, soll aber
keinesfalls die Lektiire eines Lehrbuches ersetzen.

Alle graphischen Methoden wurden im Anhang exemplarisch reproduziert; aus Platz-
grinden konnen jedoch nicht alle Optionen dargestellt werden. In Kapitel 4 findet
sich eine Graphik aus dem Bereich der Survival-Analyse; diese kann mit Hilfe der
Datei “Armitage.Dat” (steht in BIAS.” Verzeichnis!) nachvollzogen werden. BiAS.
sieht mehr als 80 verschiedene Graphiken vor, die sachlich den jeweiligen Moduln
des Menus zugeordnet sind. Zum Verstandnis der Bedienung empfiehlt es sich, das
Beispiel der Uberlebenskurve nachzuvollziehen (5. Kapitel, Abbildungen 29-31!). Alle
anderen verfugbaren Graphiken, auch die in Abbildung 34, folgen im Wesentlichen
diesem Beispiel.

Eine explizite Validierung der Graphiken wurde somit nicht vorgenommen und er-
scheint einerseits nicht sinnvoll und andererseits auch nicht moglich.
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Im Folgenden finden Sie alle Details zur Validierung der Rechenergebnisse des
Programms. Zu jedem Test bzw. zu jeder Methode wird jeweils die entsprechende
Quelle zur Uberpriifung der Resultate angegeben. Falls eine entsprechende Refe-
renz nicht existierte, wurden ausfuhrliche per-Hand-Berechnungen durchgefihrt.
Eine Uberprifung der Graphiken ergab sich vollstandig durch ausfiihrliche per-Hand-
Berechnungen und, sofern mdglich, mit anschliessenden Vergleichen mit anderen
Programmpaketen. Details werden in der weiteren Aufstellung nicht aufgefthrt.

Deskriptive Statistik

SchatzgréfRen mit den Daten Graf et al. (1987, p.379): Das Beispiel wurde gerechnet mit den
Faktoren 1, 10000 und 0.0001, bis auf Darstellungsgenauigkeit mit identischen Ergebnissen.
Weitere Uberpriifung durch Addition einer Konstanten (c=1000) und mit groRen Stichproben
(n<1000) unterschiedlicher GroRenordnung. ¢ Box-Plot, Bar-Plot, Quartilen, Perzentilen,
Histogramm, Scattergramm: Daten aus Graf et al. (1987, p.379, interpolierte Werte der
Quartilen wurden per Hand gerechnet: P(0.25)=1.4275, P(0.75)=1.5850, Median=1.52. « Die
interpolierten Percentilen und Quartilen kénnen mit Lienert (1973, p. 42) Uberprift werden.
BiAS. benutzt bei der Berechnung Tukey's “statistisch aquivalente Blocke®, vgl. dazu auch
Beran und Hall (1993).

Konfidenzintervalle

Konfidenzintervall fur pu: vgl. t-Test. « Konfidenzintervall fir Median: Gemal Tabellen Sachs
(1992, pp.415-6 « Poisson-Konfidenzintervall: Sachs (1992, p.292) « Binomial-Konfidenz-
intervall: Sachs (1992, p.436) « Konfidenzintervall fir mittleren Korrelationskoeffizienten:
Sachs (1999, Kap. 552) ¢ Die Ubrigen Konfidenzintervalle werden (Hinweise!) im
Zusammenhang mit analogen Testverfahren Uberprift.

Vierfelder-Tafel

y2-Test (Yates-korrigiert): Walter (1980, p.122, pp.140-1), Ackermann (1977, p. 75),
Zahlreiche Per-Hand-Berechnungen ¢ Fisher-Test: Blning und Trenkler (1978, p. 247),
Sachs (1992, p. 478), Hartung (1982, p.414) = McNemar-Test: Approximativ: Fleiss (1973,
p.74), Walter (1980, p.124). Exakt: Binomial-Tabellen « Median-Test: Sachs (1992, p.390),
auch mit ¥2- und Fisher-Test Uberprufbar. « Cohen’s Kappa: Fleiss (1973, pp.143ff), Bortz-
Lienert-Boehnke (1990, pp. 450-453) (Vorsicht Rechengenauigkeit!) ¢ Pearson’s
Kontingenzkoeffizient: Sachs (1992, p.476), CC ohne Yates-Korrektur. ¢ Gart’s Cross-Over-
Analyse: Gart (1969, pp.75ff), Bortz et al.(1990, p.165-5) « Konfidenzintervall fir pl-p2:
Armitage (1988, p.123ff) « Aquivalenztest: R. Johnson (1988, pp.907ff) « Beurteilung
diagnostischer Test: Per-Hand-Berechnungen « Epidemiologie: Sachs (1992, pp.311-319).

Kontingenztafel

y2-Test: Armitage (1988, p.373), Sachs (1992, p.591), Sachs (1992, p.604/6 (Abweichung in
Gesamt-y2, Korrekter Wert Sachs (1992, p.595!). Sachs (1992, p.595), Sachs (1992, p.588)
» Yates und Cochran’s Trend-Test: Armitage (1988, p.373), Sachs (1992, p.604/6 (Gesamt-
v2 vgl. ¥2-Test), Sachs (1992, p.591) « Mantel-Haenszel-Test: De Jonge (1983, pp.155ff):
p=0.006863, ¢?=7.3085. Cohen’s Kappa: Fleiss (1973, p.143ff), Bortz (1984/89, p.459)
Pearson’s Kontingenzkoeffizient: Sachs (1992, p.476), CC ohne Yates-Korrektur.
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Konfigurationsfrequenzanalyse

Einstichproben-KFA: Bortz (1984/89, p.200), Bortz et al. (1990, p.156), Krauth-Lienert (1973,
p.34) ¢ Lehmacher (1981) « Mehrstichproben-KFA: Bortz et al. (1990, p.158), Krauth-
Lienert (1973). Haf et al. (1985, pp.70-1) « Clusterung binarer und/oder kategorialer Daten:
Lautsch, E., G.A. Lienert (1993)

Test auf Gaul3-Verteilung

x?-Anpassungstest: Per-Hand-Berechnungen; BIAS. berechnet die Intervallbreiten gemaf
Sturges, so dass Lehrbuchbeispiele i.a. nicht reproduziert werden. « Shapiro-Wilk-Test: Graf
et al. (1987, p.393) * Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test: Graf et al. (1987, p.393)
(Prazision!) « David-Test: Sachs (1992, p.424), Per-Hand-Berechnungen ¢ Grubbs-Test:
Graf et al. (1987, p.391,393)

Regression und Korrelation

Pearson-Regression: Armitage (1988, p.148), Sachs (1992, p.521, p.522), Ackermann
(1977, p.91) Vertrauensbereich Sachs (1992, pp.552-3) ¢« Polynomiale Regression: Sachs
(1992, p.561), Armitage (1988, pp.148,266), Hartung (1982, pp.592-4), Per-Hand-
Berechnungen auch mit Perfect-Fit-Daten ¢« Multiple Regression: Sachs (1992, p.561),
Armitage (1982, pp.148,266), Hartung (1982, pp.599-600 (es ist t=sqr(F) fur df=1!), Longley-
Daten ¢ Vergleich von Regressionskoeffizienten: Sachs (1992, p.554), Linder/Berchtold
(1982, p.191ff) « Hahn-Prognoseintervalle: Per-Hand-Berechnungen gemafl Sachs (1992,
p.557) auf Grund der (Uberpriften) Resultate « Pearson-Korrelation: Sachs (1992, p.521),
Sachs (1992, p.522), Hartung (1992, p.547), Ackermann (1977, p.94) « Partielle Korrelation:
Per-Hand-Berechnungen gemafRl Sachs (1992, pp.570-3) auf Grund der verifizierten
Korrelationskoeffizienten, analog Hartung (1982, p. 562) « Multiple Korrelation: Per-Hand-
Berechnungen gemald Sachs (1992, pp.570-3) auf Grund der verifizierten Korre-
lationskoeffizienten, analog Hartung (1982, p.564), Bortz (1984/89, pp.559-560) (F wg.
Rundung von R ungenau, F=24.24, vgl. Multiple Regression) « Rang-Korrelation: Lienert
(1973, p.685-7) « Spearman’s Rangkorrelation: Sachs (1992, p.513, p.522) « Abbauver-
fahren Multiple Regression: Flury-Riedwyl (1983) Fisher-Verlag. = Vergleich von Korrelati-
onskoeffizienten Sachs (1999, Kap. 552) ¢ Logistische Regression: Hosmer/Lemeshow
(2000) « Zirkulare Regression: Batschelet (1981) Kapitel 8 und 9.

Parametrische Statistik

Einstichproben-t-Test und Konfidenzintervalle: Graf et al. (1987, p.399ff), Walter (1980,
pp.127ff), Ackermann (1977, p.84) « Zweistichproben-t-Test und Konfidenzintervalle: Graf et
al. (1987, p.3971ff), Lorenz (1992, pp.170ff), Walter (1980, p.126) » Kolmogoroff-Smirnoff-
Test (Lilliefors-Variante) in t-Tests & Varianzanalyse: Identisch mit Test in “Prufung auf
GauRR-Verteilung” « F-Test (Varianzhomogenitat) in t-Tests und Varianzanalyse: Identisch
mit Test in “Prufung auf GauRR-Verteilung“ « Welch-Test: Sachs (1990, p.356), Lorenz (1992,
p.175) « F-Test: Sachs (1992, p.348), Lorenz (1992, p.178) (Exakte Berechnung von s? mit
z.B. Zweistichproben-t-Test, Lorenz gibt nur 4 Dezimalstellen genau an!) ¢ Zur Varianz- und
Kovarianzanalyse: BIiAS. rechnet grundsatzlich mit a posteriori-Vergleichen, bitte beim Ver-
gleich der Ergebnisse beachten! « Einweg-Varianzanalyse: Freund/Littel bzw. SAS, incl.
Scheffe-Tests, Datensatz aus Freund/Littel, Bortz (1984/89, pp.458ff, 300ff, 325ff, 329ff),
Ackermann (1977, p.96) « Zweiweg-Varianzanalyse: Bortz (1984/89, 355ff), Weitere Prifung
der Scheffe-Vergleiche: Vergleich mit Einweg-Varianzanalyse mit vernachlassigtem zweiten
Faktor « Lineare Kontraste: Bortz (1984/89, 325ff) Vorsicht: Als a posteriori-Vergleich besitzt
der Zahler df=2, also F=58.17(9) ¢ Orthogonale Polynome: Prufung Koeffizienten
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Ackermann (1979, p.604) « Einweg-Kovarianzanalyse (reduziertes Modell): Freund/ Littel
bzw. SAS, inclusive Scheffe-Tests, Datensatz aus Freund/Littel, Bortz (1984, p.458ff)
Zweiweg-Kovarianzanalyse: Bortz (1984/89, 479ff), Vorsicht: Fehler in “Einzelvergleiche 2)
und 3)“ n=6, nicht n=3! Weitere Validierungen der Scheffe-Vergleiche: Einweg-
Kovarianzanalyse mit vernachlassigtem zweiten Faktor, Vergleich mit Zweiweg-Varianz-
analyse mit vernachlassigter Kovariablen. ¢ Bartlett-Test: Sachs (1992, p.617), Bortz
(1984/89, pp.329,345) (Rechengenauigkeit!) ¢ Einstichproben-Hotelling’s Test: Kramer
(1972, p.51, p.54) (Vorsicht: Kramer prift in diesen Beispielen Ho(ul1=15, u2=6, u3=2.85)
fur p.51, fur p.54 Ho(u1=553, u2=635, u3=532, u4=613); die Daten der Beispiele wurden
deshalb vor Berechnung via BIiAS.” BASIC transformiert (X'i=xi-pi). Die Ergebnisse bei
Kramer sind - vermutlich wegen der Matrizeninversion - relativ ungenau: Beispiel p.51:
T2=24.9692, p.54: T2=1.1602.) « Zweistichproben-Hotelling’s Test: Kramer (1972, p.73 (dort
T2=23.891, vgl. Bemerkung zu Einstichproben-Hotelling-Test) « Cross-Over-Analyse: Daten
Grizzle (1965), Abt (1985).

Nicht-parametrische Statistik

Die Berechnung der exakten p-Werte fur die beiden Wilcoxon-Tests wurde mit allgemein
verflgbarer Tabellen Uberprift (u.a. exakte Werte bei Siegel (1956, pp.271, Tab. J),
ebenfalls die exakten p-Werte fur Binomial-basierte Tests (z.B. McNemar-Test, Vergleich
Haufigkeiten etc.) Alle Tests werden bei Bindungen ausnahmslos mit Tie-Korrektur
berechnet! « Wilcoxon-matched-pairs-Test: Hollander-Wolfe (1973, p.30) (Daten p.29), Graf
et al. (1987, p.399ff), Hodges-Lehmann-Schatzer, Tukey-Konfidenzintervall: Hollander-Wolfe
(1973, pp.50-52, pp.29-36) « Wilcoxon-Mann-Whitney-Test: Graf et al. (1987, p.399),
Ackermann (1977, p.87), Hodges-Lehmann-Schéatzer und Moses-Konfidenzintervall:
Hollander-Wolfe (1973, pp.69,75,79) « Kolmogoroff-Smirnoff-Test: Hartung (1982, pp.519,
523) « Kruskal-Wallis-Test: Daten Sachs (1992, p.394, Vorsicht: Sachs berechnet die
PrufgroRe H* ohne Tie-Korrektur! Buning et al. (1978, p.201,206) « Dunn-Test: Dunn (1964,
pp.241ff) ¢ Friedman-Test.: Daten Klotz (1980), zwei fehlende Werte ersetzt durch
Zeilenmedian, viele Bindungen (!), Ergebnis ist identisch mit Klotz, Sachs (1992, pp.669,671)
» Test nach Rijkoort & Wise (Vorsicht: 2. Freiheitsgrad bei Sachs (1992, p.667) muss korrekt
lauten (c-1)(r-1)), Conover (1980, p.301) « Wilcoxon-Wilcox-Test: Sachs (1992, p.675)
Dixon und Mood’s Vorzeichentest: Tabellen der Binomial-Verteilung mit p=0.5. (Es wird nur
die exakte Version berechnet.) « Cochran’s Q-Test: Bining et al. (1978, pp.227-8) «
Vergleich zweier Haufigkeiten/Poisson-Verteilungen: Approximativ: Sachs (1992, p.297,
kontinuitatskorrigiert, fur df=1 ist z2=y2. Exakt: Tabellen der Binomial-Verteilung mit p=0.5
Cross-Over-Analyse nach Koch: Daten Grizzle (1965), Abt (1985), Daten Koch (1972):
Prifung der Rangsummen R1,R2, PriifgroRe U=Min(U1,U2) mit per-Hand-Berechnungen.

Survival-Analyse

Kaplan-Meier-Schatzungen: Armitage et al. (1988, pp.431-2), Harms (1988, p.182) « Gehan-
Wilcoxon-Test: Daten Peto-Pike (1977, p.31, Stratum “Normale Nierenfunktion®, identische
Ergebnisse mit “Testimate* (IDV Minchen) ¢ Log-Rank-Tests Peto-Pike und Cox-Mantel:
Daten Peto und Pike (1977, p.31), Stratum “Normale Nierenfunktion®, identische Ergebnisse
mit Testimate* (IDV Muinchen), Harms (1988, p.185), Armitage (1988, pp.430-2) -
Stratifizierter Test: Daten Peto und Pike (1977, p.31), identische Ergebnisse mit “Testimate®”.
Zwei Gruppen: Programm WinStat 3.1 (Vorsicht: WinStat 3.1 ist in bestimmten Situationen
problematisch!!) « Hall-Wellner-Konfidenzintervalle: Harris und Albert (1991, pp.17,41)
Hazard-Raten: Harris und Albert (1991, pp.17,41) und dazu ausfuhrliche per-Hand-
Berechnung.
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Cluster-Analyse

Mc-Queen-Rubin: Deichsel und Trampisch (1985, pp.3-4) « Single Linkage: Alle Verfahren
(Distanzen) wurden durch per-Hand-Berechnungen verifiziert. Deichsel und Trampisch
(1985, pp.3-4). * KFA-Clusterung binarer und/oder kategorialer Daten: Lautsch, E., G.A.
Lienert (1993)

Diskriminanzanalyse

Lineare DA: Deichsel und Trampisch (1985, pp.86-7), Graham (19xx, pp.115ff), geringe
Abweichungen der Trenngeraden evtl. durch zwei Wertepaare fraglicher Korrektheit
erklarbar. Verifizierung durch Per-Hand-Berechnungen. « Quadratische DA: Programm nach
Inst. of Math. Stat. (ed., 1989), Discriminant Analysis and Clustering. Stat. Science Vol. 4,
No. 1, p.34-69. Verifiziert mit Linearer DA. « Box-Test in Quadratischer DA: Bortz (1984/89,
pp.440-2) « Stoller's nicht-parametrische DA: Stoller (1954, pp.770ff), per-Hand-gerechnete
Beispiele. « KFA-Diskrimination binarer/kategorialer Daten: Lautsch, E., G.A. Lienert (1993),
Krauth (1993).

Zeitreihenanalyse

Varianzanalyse mit Messwiederholungen: Bortz (1984/89, p.412) (Rechengenauigkeit des F-
Wertes, beide MQ stimmen Uberein!) Box-Test in ANOVA: Bortz (1984/89, pp.440-2)
Mann-Test: Hartung (1982, p.249-51), Koziol et al. (1978, pp.753ff) « Box-Plots: Daten Graf
et al. (1987, p.379), vgl. Bemerkungen zur Deskriptiven Statistik.

Faktorenanalyse

Korrelationsmatrizen nach Pearson und Spearman: Bortz p.638, Modul Regression und
Korrelation » Explorative FA: Haf et al. (1985, pp.90-96), Bortz (1984/89, p.638) (Vorsicht: in
Bortz (1979) wird eine Hauptkomponentenanalyse durchgefihrt, deren Ergebnisse hier gut
mit BIAS." Centroid-Methode Ubereinstimmen.) « Konfirmatorische Faktorenanalyse:: Haf et
al. (1985, pp.101/2), Bortz (1984/89, p.638) (Vgl. Bemerkung zur Explorativen
Faktorenanalyse.)

Toleranzbereiche

Parametrisch: Per-Hand-Berechnungen gemalR? Walter (1980, p.117) ¢ Nicht-parametrisch:
Uberprufung an Hand Tabellen aus Ackermann (1985), zahlreiche Per-Hand-Berechnungen
(vgl. auch Perzentilen) « Perzentilen, Quartilen: Daten Graf et al. (1987, p.379 (vgl.
“Deskriptive Statistik“), zahlreiche Per-Hand-Berechnungen.

Pharmakokinetische Parameter und Bioaquivalenz

Berechnung von u.a. AUC, Cmax, Tmax, T1/2: per Hand, T1/2 gemal3 TopFit (Fa. Godecke
et al.), Algorithmus 2.1. « Parametrisches Intervall fir A/B: Wie Konfidenzintervall fur p ¢
Parametrisches Intervall fir In(A/B): Wie Konfidenzintervall fur g ¢ Nicht-parametrisches
Intervall fur A/B, In(A/B): Wie nicht-parametrisches Konfidenzintervall fir Median * Nicht-
parametrisches Tukey-Intervall fur In(A/B): Hauschke (1990) « Nicht-parametrisches Moses-
Intervall fir A/B, In(A/B): Hauschke (1990).
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Methodenvergleiche und Diagnostischer Test

Bland- und Altman’s Methodenvergleich: Bland und Altman, Lancet 1986, Ackermann 1997
» Cohen’s Kappa wie zur Vierfeldertafel « Beurteilung diagnostischer Tests: R.S. Galen,
S.R. Gambino (1979) Fischer Stuttgart, Binomial-Konfidenzintervalle mit BIAS.' Methoden,
Abel (1993), Hippokrates Stuttgart. = ROC-Kurven: Per-Hand-Berechnungen, Abel (1993)
und Campbell (1994).

Mehrere Nullhypothesen und Interimsanalyse

Multiple Tests: Zahlreiche per-Hand-Berechnungen, Holm (1979, pp.65ff), Riger (1978,
pp.591ff), Simes (1986, pp.751ff), Hommel (1988, pp.383ff) « Meta-Analyse, Einseitige
Alternative: Zahlreiche Per-Hand-Berechnungen nach den zitierten Arbeiten. Fisher (1971,
pp.99-101), Koziol et al. (1978, pp.753ff), Winer (1971) ¢ Meta-Analyse, Zweiseitige
Alternative: Per-Hand-Berechnungen nach den zitierten Arbeiten. Winer (1971), Koziol et al.
(1978, pp.753ff) « Zwischenauswertungen: Pocock (1977), Bauer und Kéhne (1994).

Fallzahlen und Power

BIAS. rundet bei Fallzahlschétzungen grundsétzlich auf. Dadurch ergeben sich gelegentlich
Abweichungen von der Referenzliteratur. ¢ Konfidenzintervall fur p: Per-Hand-
Berechnungen ¢ Schétzung von Wahrscheinlichkeiten: Mace (1964, p.63) ¢ Vergleich
binomialverteilter GroRen: Schouten (1982) und Scheidermann (1964) « Aquivalenz
binomialverteilter Gré3en: Blackwelder (1982), Machin und Campbell (1987) Tab. 4.1 « y2-
Test mit Yates-Korrektur: Casagrande (1978) ¢ Lange eines Konfidenzintervalls: Bristol
(1989), Per-Hand-Berechnung < Korrelationskoeffizient: Machin und Campbell (1987,
pp.92ff) Tab. 8.1 « Einstichproben-t-Test: Machin und Campbell (1987) Tab. 7.1 (Vorsicht:
BiAS. rechnet nicht mit z-Approximation, sondern via t-Verteilung, wodurch gelegentlich
groRRere (exaktere) Werte resultieren) ¢ Zweistichproben-t-Test: Werner (1984, p.247-9),
Bratcher et al.(1970), Machin und Campbell (1987) Tab. 7.2 (vgl. auch Bemerkung zum
Einstichproben-Test) ¢« Varianzanalyse: Werner (1984, p.247-9), Bratcher et al. (1970).
Nachtests Abt (1985/87), handgerechnete Beispiele. « Cross-Over-Analyse: Per-Hand-
Berechnungen nach Zimmermann und Rahlfs (1980) ¢ Log-Rank-Test: Machin und
Campbell (1987, pp.98ff,115ff)+Tab. 9.2, Freedman (1982) « Vorzeichen- und Wilcoxon-
Test: Noether (1987, p.646) ¢ Epidemiologie: Lemeshow (1988, pp.759ff) « Many-one-
Vergleiche: Horn und Vollandt (1995). « Bauer-Kéhne-Design: Bauer und Kéhne (1994).

Verteilungen

Alle Verteilungen wurden an Hand einschlagiger Tabellen Uberpriuft. In der Regel ergaben
sich Ubereinstimmungen in mind. 4 Stellen (soweit vorhanden). Gelegentlich verwendete
Tabellenwerte (z.B. Shapiro-Wilk-Test) wurden ebenfalls mehrfach und unabhangig
Uberprift. Eine Uberprifung der exakten p-Werte zum Wilcoxon-Test ist mit Hilfe der Tabelle
J aus Siegel (1956) moglich. Des Weiteren wurden zum Vergleich einschlagige Programme
herangezogen.

Die verwendeten Validierungsdaten finden Sie im Unterverzeichnis ..\Valide
des Verzeichnisses, in dem das Programm installiert wurde.
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8. Leistungsspektrum -

e Studienplanung und -design
Vollstdndige Randomisierung
Randomisierung in Blécken
Randomisierung im Cross-Over-Design
Uni- und bivariate Zufallszahlen
Lateinische Quadrate
Gruppensequentielle und Adaptive Designs

e Fallzahl-Berechnungen
Konfidenzintervall fir p
Ein- und Zweistichproben-t-Test
Varianzanalyse (Anova)
Studentized Range (Anova)
Einstichproben-t-Test auf Aquivalenz
Zweistichproben-t-Test auf Aquivalenz
Test auf Therapeutische Aquivalenz
Einfache lineare Regressions- und Korrelationskoeffizienten
Multiple Regressions- und Korrelationskoeffizienten, Omnibus-Tests
t-Test: Many-One-Vergleiche
Cross-Over-Analyse im Grizzle-Modell
Bland-Altman-Vergleich (Unterschied und Aquivalenz)
Wahrscheinlichkeit 8 schatzen
Binomialen Anteil O testen
Vergleich binomialer Gréssen
y2-Vierfeldertafel-Test
Aquivalenz binomial-verteilter Grossen
Dixon-Mood's Vorzeichen-Test
McNemar-Test
Cohen’s Kappa-Koeffizient
Wilcoxon-matched-pairs-Test
Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test
Rangkorrelation: Spearman’s rho und Kendall's tau
U-Test: Many-One-Vergleiche
Log-Rank-Test
Relatives Risiko und Odds-Ratio
Fallzahlen zum Bauer-Kéhne-Design
Fallzahlen fur gruppensequentielle Designs
Fallzahlen fur clusterrandomisierte Studien

e Power-Berechnungen
Ein- und Zweistichproben-t-Test
Varianzanalyse (Anova)
Einfache lineare Regressions- und Korrelationskoeffizienten
Multiple Regressions- und Korrelationskoeffizienten, Omnibus-Tests
Cross-Over-Analyse im Grizzle-Modell
Binomialen Anteil testen und Vergleich binomialer Grossen
Poisson-Haufigkeit testen und Vergleich von Poisson-Haufigkeiten
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x?-Vierfeldertafel-Test

Aquivalenz binomial-verteilter Grossen
Einstichproben- und Zweistichproben-t-Test auf Aquivalenz
Test auf Therapeutische Aquivalenz

Dixon-Mood's Vorzeichen-Test

McNemar-Test

Cohen’s Kappa-Koeffizient
Wilcoxon-matched-pairs-Test
Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test

Rangkorrelation: Spearman’s rho und Kendall's tau
Log-Rank-Test (Survival-Analyse)

Bland-Altman's Methodenvergleich

e Deskriptive Statistik: Numerische Methoden
Durchschnitt und Standardabweichung
Median und Quartilen Q; und Qs
Percentilen und Quantilen
Variationskoeffizienten CV und CV[%)]
Alle Parameter auch fur Zeitreihen
Uni- und bivariate Haufigkeitstabellen

o Deskriptive Statistik: Graphische Methoden
Diverse stetige und diskrete Histogramme
Histogramme fur Nominaldaten
Vergleichende Histogramme
Kumulative Haufigkeiten
Kreisdiagramm
Pareto-Diagramm
Box- und Bar-Plots (auch gruppiert)
Scattergram
Ladder-Plots
Gruppierte und nicht-gruppierte Box- und Bar-Plots fur Zeitverlaufe
Gruppierte und nicht-gruppierte Einzeldarstellung fur Zeitverlaufe
ROC-Kurven einschlief3lich Konfidenzband und Test
Kaplan-Meier-Kurven
Bland-Altman-, Passing-Bablok- und Lin-Plots
Weitere spezielle Graphiken, zum Beispiel in der Regressionsrechnung

e Konfidenzintervalle finden sich zum Teil explizit, aber auch zu fast allen
Testverfahren und werden hier nicht im Einzelnen aufgefihrt.

e Tests auf Gaul3-Verteilung
y2-Anpassungstest mit Graphik
Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test (auch fur bekannte p und &), mit Graphik
Wilk-Shapiro-Test
Wilk-Shapiro-Royston-Test
Grubbs' Ausreif3er-Test
David-Hartley-Pearson's Ausreil3er-Test
David's multipler Test auf Ausreil3er
Mudholkar's multivariater Test auf Gaul3-Verteilung

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 044 von 246



e Vierfelder-Tafeln
y2-Vierfelder-Test mit/ohne Yates-Korrektur
y2-Test nach Klassifikation
Fisher's Exact Test
McNemar-y2-Test
McNemar-Binomial-Test
Cohen's Kappa
Mantel-Haenszel-Test
Median-Test
Aquivalenztest
Diagnostische Tests
Gart's Cross-Over-Analyse

e Kontingenztafeln
y2-Kontingenztafel-Test
Haldane-Dawson- und Craddock-Flood-Test
Yates-Cochran-Test auf Trend
Mantel-Haenszel-Zimmermann-Test
Pearson's Kontingenzkoeffizient
Terwilliger-Ott's Symmetrie-Test
Bowker's Felder-Symmetrie-Test
Cohen's Kappa fur k Ratern und s Stufen, auch gewichtet
Vergleich von k>2 Kontingenztafeln
x?-Test nach 2-Weg-Klassifikation
Mehrdimensionale Kontingenztafeln
Analyse einzelner Felder per KFA

e Regressions- und Korrelation
Lineare Regression mit Konfidenzintervall und Graphik
Polynomiale Regression mit Abbau und Graphik
Multiple Regression mit Abbau
Logistische Regression mit Abbau
Vergleich von Regressionsgeraden
Hahn-Prognose-Intervall mit Graphik
Lineare Korrelation
Multiple und Partielle Korrelation
Zirkulare Regression und Korrelation
Vergleich von Korrelationskoeffizienten
Korrelationsmatrizen
Rang-Regression
Spearman's Rang-Korrelation
Intra-Cluster-Korrelation
Intraclass-Korrelation

e Parametrische Methoden
Einstichproben-t-Test
Zweistichproben-t-Test
Welch's modifizierter t-Test
Varianzengleichheit: F-Test, Bartlett's Test und Box-Test
Varianzanalyse (ANOVA)
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Kovarianzanalyse (COVAR)

Bifaktorielle ANOVA und COVAR

ANOVA fur Messwiederholungen

Orthogonale Polynome in der ANOVA

Lineare Kontraste in der ANOVA

ANOVA-Trend-Tests

Multiple Vergleiche nach Scheffé

Grizzle's Cross-Over-Analyse

Multivariate Ein- und Zweistichproben-Hotelling's T2-Tests
Simultane Konfidenzintervalle zu beiden Hotelling-Tests

e Aquivalenz-Tests
Einstichproben-t-Test auf Aquivalenz
Zweistichproben-t-Test auf Aquivalenz
Test auf Therapeutische Aquivalenz (“Nicht-Unterlegenheit*)
Bland-Altman-Vergleich auf Aquivalenz
Aquivalenz binomial-verteilter Grossen
Diverse Bio&quivalenz-Prufungen im Cross-Over
Aquivalenz-Tests mit Konfidenzintervallen sind nicht explizit aufgefiihrt,
zum Beispiel zum U-Test u.v.a.

e Survival-Analyse
Kaplan-Meier-Schéatzer mit Graphik
Hall-Wellner-Konfidenzintervalle
Log-Rank-Test, auch fur k>2 Gruppen
Stratifizierter Log-Rank-Test
Peto-Pike-Test
Cox-Mantel-Test
Gehan-Wilcoxon-Test
Relative Hazards fur k>2 Gruppen mit Konfidenzintervallen

e Nicht-parametrische Methoden
Wilcoxon-matched-pairs-Test
Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test
Hodges-Lehmann-Schatzer mit Konfidenzintervall
Mann-Whitney-Schétzer mit Konfidenzintervall
Kolmogoroff-Smirnoff-Test
Mantel-Haenszel-Test fur k>2 Gruppen
Koch's Nonparametrische Cross-Over-Analyse
Gart's Dichotome Cross-Over-Analyse
Page-Test auf Trend
Friedman-Test mit Wilcoxon-Wilcox-Test als multipler post-hoc-Test
Multiple Schaich-Hamerle- und Conover-Tests
Kendall und Babington-Smith's W-Koeffizient
Kruskal-Wallis-Test mit u.a. Dunn-Holm-Vergleichen als post-hoc-Tests
Nemenyi's multiple Vergleiche
Multiple Conover-Iman-Tests
Cochrans Q-Test
Anpassungstests, u.a. Test auf Gleichverteilung
Vergleich von Haufigkeiten
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Diverse Aquivalenztests, auch mit Konfidenzintervallen
Exakte nonparametrische p-Werte zu (fast) allen Verfahren

e Binomial- und Poisson-Tests
Diverse Binomial-Tests
Test fur den Binomial-Parameter 6
Test und Binomial-Konfidenzintervalle fur 6, 6,-6, und 6./6,
Poisson-Konfidenzintervall fir A
Vergleich vom Poisson-Haufigkeiten

e Cluster-Analyse
Cluster-Analysen mit Datenstandardisierungen und mehreren Metriken:
L1-Norm, City-Block, Canberra-Metrik, Tanimoto-Distanz, Simple-Matching
Single-Linkage-Clusterung mit diesen Metriken und Euklidischer Distanz
Kmeans-Verfahren mit Euklidische Distanz
Dichotome Cluster-Analyse gemald KFA

e Diskriminanzanalyse
Lineare Diskriminanzanalyse
Quadratische Diskriminanzanalyse
Abbaumodell der Diskriminanzanalyse
Dichotome Diskriminanzanalyse gemafd KFA
Stoller's nonparametrische Diskriminanzanalyse

e [Faktorenanalyse
Explorative Faktorenanalyse
Konfirmatorische Faktorenanalyse

e Reliabilitatsanalyse
Intraclass-Korrelation incl. Konfidenzintervall
Cronbach’s alpha incl. Konfidenzintervall
Cohen’s kappa incl. Konfidenzintervall, auch als “weighted kappa“

e Zeitreihen-Analyse
Deskriptive Statistiken im Zeitverlauf
Box- & Bar-Plots im Zeitverlauf, auch gruppiert
Graphik der Einzelverlaufe, auch gruppiert
ANOVA fur Messwiederholungen
Mann-Test
Simultane Konfidenzintervalle
Hotelling's Test
Page's Trend-Test
Yates-Cochran-Test auf Trend
Wallis-Moore's Phasentest
Wald-Wolfowitz' Iterationstest
Cochran's Niveau-Konstanz-Test

e Konfigurationsfrequenzanalyse (KFA)
x?-, Binomial- und Lehmacher-Test
KFA fur mehrere Stichproben
Dichotome KFA-Cluster- & Diskriminanzanalyse
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e Norm-und Toleranzbereiche
Uni- und bivariate Toleranzbereiche
Parametrische und Nichtparametrische Toleranzbereiche
Box-Cox-transformierte Toleranzbereiche

e Pharmakokinetische Methoden
Parameter: AUC, Ty, A, Chiny Cmaxs Tmax,» Cavy PTF, PTS, HVD, MRT und AUCM
Diverse Bioaquivalenz-Prifungen im Cross-Over
Moses- und Tukey-Konfidenzintervalle flr Bioaquivalenz

e Epidemiologische Methoden
Odds-Ratio und Relatives Risiko mit Konfidenzintervallen
Mantel-Haenszel-Test

e Diagnostische Tests
Sensitivitat, Spezifitat, Effizienz, Pradiktive Werte
Youden-Index
Likelihood-Ratios mit Konfidenzintervallen
Vergleich von Likelihood-Ratios, “paired* und “unpaired”
Vergleich von Préadiktiven Werten, “paired” und “unpaired®
Cohen's Kappa (gewichtet und ungewichtet)
Konfidenzintervalle zu allen Parametern
Diverse Symmetrietests
ROC-Analyse und ROC-Vergleiche, “paired* und “unpaired”

e Methodenvergleiche
Bland-Altman-Verfahren mit Graphik
Passing-Bablok-Regression mit Graphik
Lin’s Konkordanz-Korrelation
Mc-Nemar’s Symmetrietest
Bowker's Symmetrietest
Terwilliger und Ott’s Test
Cohen’s Kappa-Koeffizient, auch als “weighted kappa“

e Interimsanalyse: Zwischenauswertungen
Analyse nach Pocock und nach O'Brien & Fleming
Adaptives Bauer-Kohne-Design

e Mehrere Nullhypothesen — Multiple Tests
a-Adjustierungen (Bonferroni, Holm. Hommel, Simes und Riger)
Abschlusstests bei hierarchisch geordneten Hypothesen
Benjamini-Hochberg’s False Discovery Rate FDR

e Meta-Analyse mit p-Werten
Diverse ein- und zweiseitige Methoden, Verfahren nach
Fisher, Tippet, Mudholkar-George und mit inverser Gaul3-Verteilung

e Evidence Based Medicine (EBM)
Parameter CER, EER, ARR, RRR und NNT mit Konfidenzintervallen
Test zum Risikovergleich Likelihood-Ratio positiv und negativ mit KI's
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Anhang: Validierung und Beispiele _ a

Wegen Uberschneidung der Themenbereiche wurden in vielen Abschnitten Links ein-
gefugt, die jeweils mit blau unterlegt und unterstrichen gekennzeichnet wurden. Die
blauen Pfeile am Seitenrand, ebenfalls Links, fihren zurtick zum Abschnittsanfang.

A.1 Deskriptive Statistik a

SchatzgroRen Durchschnitt x, Median, SD, Quartilen, CV etc.
Deskriptive Grol3en in der Zeitreihenanalyse (A.13)
Graphiken (Hier nur teilweise aufgefiihrt, mehr dazu im Programm):
Histogramm fur stetige Grol3en

Kerndichteschatzer

Histogramm fur diskrete Grof3en

Histogramm fur nominale GroR3en

Empirische Verteilungsfunktion - Kumulative Haufigkeiten
Kumulative Klassenhaufigkeiten

Kreisdiagramm

Pareto-Diagramm

Ladder-Plots

Dot-Plots (Einzelwerte)

Scattergram (Streudiagramm, Punktwolke)

Box- und Bar-Plots

Box- und Bar-Plots fur Zeitverlaufe (A.13)

Einzelverlaufe bei Zeitreihen (A.13)

Angepasste Gaul3-Verteilung (Histogramm und kumulativ) (A.6)
Regressionsgerade (A.7)

Prognoseintervall (A.7)

Polynomiale Regression (A.7)

Cluster-Analyse (A.11)

Diskriminanzanalyse (A.12)

Schéatzgroflien: Graf et al. (1987, p. 379) geben ein Beispiel zur Berechnung von Durchschnitt X,
Standardabweichung s, Streuung s2, Median, Spannweite, Variationskoeffizient und Quartilen an. Die
erste Spalte der hier verwendeten Daten entstammt Graf et al., die beiden nachsten Spalten
entstanden durch Multiplikation der ersten Spalte mit 10000 und 1/10000, die letzte durch Addition der
Konstanten x=1000. Vorsicht: BiAS. verwendet fir die Ein- und Ausgabe die einfache Dar-
stellungsgenauigkeit, also 6 Stellen.

Die Funktion "SchéatzgroR3en" besitzt keine Ausgabe eingelesener Daten - hier per Editor:

* k%

Edi t or: Ausdrucken
Die Datei Graf.379 unfasst 4 Spalten bzw. 10 Zeilen (0. 3Kb)

Var : 1 2 3 4
1: 1.62 16200.0 0.000162 1001.62
2: 1.42 14200.0 0.000142 1001.42
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3: 1.58 15800.0 0.000158 1001.58
4: 1.39 13900.0 0.000139 1001.39
5: 1.54 15400.0 0.000154 1001.54
6: 1.35 13500.0 0.000135 1001.35
7: 1.50 15000.0 0.000150 1001.50
8: 1.48 14800.0 0.000148 1001.48
9: 1.58 15800.0 0.000158 1001.58
10: 1.60 16000.0 0.000160 1001.60

Die nachste Ausgabe erfolgte via "SchatzgréRen" im Menl "Methoden*:

Schat zgr 63en a
Ei ngabedatei ist Graf379. DAT
Nr. Vari abl e n m ss Xquer S Medi an M ni num Maxi mum
SEM cv CV(% Range 1. Quartil 3. Quartil
1 Asche 10 0 1. 5060 0. 0942 1.5200 1. 3500 1. 6200
0. 0298 0. 0625 1.9777 0. 2700 1.4125 1. 5850
2 Asche*X 10 0 15060. 00 941.8658 15200. 00 13500. 00 16200. 00
297.8441 0. 0625 1.9777 2700. 00 14125. 00 15850. 00
3 Asche/X 10 0 0. 0002 9. 419E- 06 0. 0002 0. 0001 0. 0002
2. 98E- 06 0. 0625 1.9777 2.70E-05 0. 0001 0. 0002
4  Asche+X 10 0 1001. 51 0. 0942 1001. 52 1001. 35 1001. 62
0.0298 9.41E-05 0. 0030 0. 2700 1001. 41 1001. 59
Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer Kap.314
B.L. van der Waerden (1957) Math. Statistik, Springer S. 345

Stetiges Histogramm (eine oder mehrere Gruppen): Zur einfachen Nachvollziehbarkeit
werden die Daten aus BiAS.’ Testdatei Armitage.DAT verwendet (alle Uberlebenszeiten ungeachtet
der Gruppeneinteilung). Ein diskretes oder kumuliertes Histogramm dazu ist ebenfalls mdglich,
aul3erdem eine vereinigte Darstellung des stetigen und kumulativen Histogramms.

Stetige Histogramme
0.504
0.459
0.40
g 0.5
=
£ 0.201
3
T 0.25
$
3 0.204
& 0.154
0.109
0.059
0.00-

0 50 100 150 200 250 300 350
Gruppen: GruppNum = 1,2 [z UbLeZeit

Stetiges Histogramm (Graphik fir zwei Gruppen): Zum Nachvoliziehen werden die
Daten aus BiAS.’ Testdatei Armitage.DAT verwendet. Nach oben ist Gruppe 1, nach unten ist Gruppe
2 des Datensatzes aufgetragen. Vgl. auch Graphik zu Kaplan-Meier-Schatzer.

Histogramm: Zwei Gruppen

0 50 100 150 200 250 300 380
Gruppenvariable GruppNum: Oben Gruppe 1. unten Gruppe 2 UbLezZeit
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Kerndichteschéatzer: Diese umfasst eine alternative Darstellung fiir eine oder auch fiir mehrere
Gruppen. Die Darstellung erfolgt hier — ungeachtet des inhaltlichen Kontextes - exemplarisch fur die
Daten aus Armitage.DAT.

Kerndichteschatzungen
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Diskretes Histogramm (eine oder mehrere Gruppen): Zur einfachen Nachvollziehbar-
keit werden die Daten aus BiAS.’ Testdatei Armitage.DAT verwendet (alle Uberlebenszeiten). Ein
stetiges Histogramm oder ein kumuliertes Histogramm dazu ist ebenfalls moglich, aulerdem eine
vereinigte Darstellung des stetigen und kumulativen Histogramms. Analog zum vergleichenden
Histogramm fiir zwei Gruppen bei stetiger Skala ist auch fur diskrete Skalen eine vergleichende
Darstellung von Gruppen mdglich, in diesem Anhang aber nicht enthalten.

Diskrete Histogramme

0.111
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V'S

Bitte beachten Sie die unterschiedlichen GréRen der Skalierungen: In Kapitel 5 wurde BiAS.’ Graphik-
Menu (Abbildung 31) beschrieben, das viele Mdglichkeiten zur Modifikation der Graphiken vorsieht.
Diese Modifikationsmdglichkeiten betreffen speziell die Sklaierung, die Beschriftung, eine Verwendung
des Netzgitters (hier in allen Graphiken vorhanden) und die Darstellung einer Randlinie.

Nominales Histogramm: Zur einfachen Nachvollziehbarkeit werden die Daten aus BiAS.
Standard-Testdatei Test.DAT verwendet, davon GruppNum. Nominale Histogramme k&nnen auch als
Kreisdiagramme (“Torten”) dargestellt werden. Vgl. Sie bitte auch die Pareto-Diagramme. Die
Skalierung kann “freitextlich” via Dialogfeld “Bearbeiten“ modifiziert werden.

Histogramm fir Nominaldaten
0.329

0.284
= 0.244
Kl 1
£ 0.209
3 1
I 0.169
£ 1
50.129
s i
0.084
0.044
0.00-

Fallzahl: n=16 GruppNum

Pareto-Diagramm: Welche (mdglichst wenigen!) Substanz-Klassen kommen mit einer gewissen
(moglichst groRen!) Haufigkeit vor? Die nominalen Kategorien sind im Pareto-Diagramm ihrer Haufig-
keit nach geordnet: Bitte vergleichen Sie dazu auch die Nominal-Histogramme. Auch hier kann die
Skalierung “freitextlich“ bearbeitet werden.
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Pareto-Diagramm

U:l]: I_II_II_II_II_H_H_IH

5 2 3 4 11 15 17 20 Rest
Fallzahl: n=16 VarZwei

Kreisdiagramm: Zur einfachen Nachvollziehbarkeit werden die Daten aus BiAS. Standard-
Testdatei Test.DAT verwendet, davon Variable VarZwei. Kreisdiagramme (sog. “Torten”) kénnen auch
als Nominale Histogramme dargestellt werden. Optional kénnen die Kategorien geordnet werden. Vgl.
Sie bitte dazu auch die Pareto-Diagramme.

Kreisdiagramm

Rest: 43.8%

20: 6.2%

17:6.2% 2:6.2%

16: 6.2% 36.2%

11:6.2% 2:6.2%
5:12.5%
VarZwei

Alle Graphiken mit nominaler Skalierung wie zum Beispiel das Pareto-Diagramm oder das Histo-
gramm fir Nominal-Klassen (oben) oder weiter unten gruppierte und ungruppierte Box- und Bar-Plots
und einige andere gestatten auch eine textliche Skalierung/Beschriftung auf der Abszisse.

Verteilungsfunktion - Kumulative Haufigkeiten: Zur einfachen Nachvollziehbarkeit
werden — ungeachtet des Kontextes - die Daten aus BiAS.’ Standard-Testdatei Armitage.DAT ver-
wendet, davon Variable UbLeZeit. Vergleichen Sie dazu auch stetige Histogramme und diskrete
Histogramme, aufRerdem die vereinigte Darstellung des stetigen und kumulativen Histogramms.
Optional ist ein Kolmogoroff-Smirnoff-Test (Tabelle rechts unten) méglich.

Empirische Verteilungsfunktionen

KSL-Test
: p=0.1056.
p=0.0000

0 50 100 150 200 250 300 350
Gruppen: GruppNum=1,2 (a2 UbLeZeit

Kumulative Klassenh&aufigkeiten: zur einfachen Nachvollziehbarkeit werden die Daten aus
BiAS." Standard-Testdatei Armitage.DAT verwendet, davon Variable UbLeZeit. Das Diagramm ver-
einigt ein stetiges Histogramm und ein kumulatives Histogramm in einer gemeinsamen Abbildung.
Bitte beachten Sie, dass die Darstellung - im Gegensatz zu nominalen Pareto-Diagrammen - die
Haufigkeiten gemaf ihrer quantitativ gegebenen Ordnung wiedergibt.
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Kumulative Klassenhaufigkeiten

05
3 0.4+
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Fallzahl: n=80 UbLeZeit

Box-Plot: Box-Plots kénnen mit Median & Quartilen oder mit Durchschnitt & Standardabweichung
dargestellt werden. Hier wird die Variable “Cal” aus “Calcium.DAT” verwendet, optional auch inclusive
der Einzelwerte darstellbar. Eine Alternative zu Box-Plots sind Bar-Plots.

Box-Plots: Median und Quartilen
1404

120

100+
€ 1
]

EOE l;l é =

409

Cal

Gl G2 G3 G4 G5
Variable Cal Grpp: G1-G5

20-

Box: Quartilen Q; und Qs - Dicker Strich: Median - Antennen: Extremwerte

Gruppierte Darstellungen (hier mit anderen Daten: ..\Valide\Test.DAT) sind ebenfalls méglich:

Box-Plots: Median und Quartilen
=
H
g 304
3 254
2
= 204
s
§ 154
3
£ 104
54
== =

V1 V2
Gruppierte Gruppen: GruppNum=1,2,3 Variablen ¥1-v2

Alle Graphiken werden hier nur mit einer geringen Auflésung von ca. 400x200 Pixel
dargestellt, die Auflosung im Programm hangt von lhrer Bildschirm-Einstellung ab.

Bar-Plot: Bar-Plots stellen den Durchschnitt X als Saule mit aufgesetzter Standardabweichung s
dar. Die Darstellung verwendet - wie in der letzten Abbildung - die Datei ..\Valide\Test.

A
Bar-Plots: Durchschnitt mit SD

404

354
H
= 30
25
2
= 204
S
§ 159
2
8
g 10+

i ]

04

Vi V2

Gruppierte Gruppen: GruppNum=1,2.3 Variablen V1-v2
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Box- und Bar-Plots: Beide Varianten kénnen nicht nur — wie oben — mit nebeneinander
angeordneten Variablen dargestellt werden, sondern die Variablen kénnen auch innerhalb der
Gruppen angeordnet werden. Die folgende Darstellung verwendet wieder die Datei ..\Valide\Test.

Box-Plots: Median und Quartilen
404

*1 E

g

5 304

2 254

g

= 204

=)

; ol E

H

£

| s

04

G1 G2 G3
Gruppicrte Yariablen: ¥1,v2 GruppNum: G1-G3

Scattergram: Vergleich zweier Messgerate; es wurden die Daten in ..\Valide\Meter.DAT
verwendet. Bei identischen Werten kann BiAS. diese - optional - “verwackeln”, um alle Werte sichtbar
zu machen. Vgl. auch das Bland-Altman-Verfahren und Passing-Bablok’s Regression.

Scattergram

S0 100 150 200 250 300 350 400 450 500 550 600 650 700
Fallzahl: n=15 LargeMeter

.Scattergrams* bzw. “Punktwolken“ werden auch in der Regressionsrechnung verwendet,
dies im Zusammenhang mit der Darstellung von Regressionsgeraden oder angepasster
Polynome.

Bitte beachten Sie die unten aufgeflhrten Optionen zur Darstellung, mit denen u.a. die
Beschriftung geandert werden kann oder z.B. das Netzgitter ein- und ausgeblendet werden
kann.

Dot-Plot: Gruppierte oder ungruppierte Darstellung von Einzelwerten, dies analog zu Box- und
Barplots. Bei identischen Werten kann BiAS. diese - optional - “verwackeln”, um alle Werte sichtbar
zu machen. Es kdnnen vier verschiedene ,Dots" ausgewahlt werden. Zur Darstellung wird wieder die
Testdatei ,,..\Valide\Test.DAT" verwendet:

Dot-Plot

404 o o
. 35 @ &
2 ° &
3 304 @ 3
S s
g @
Z 204 o o
2 154 ° S
2
g 10 g .
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54

: J
04
VarEins VarZwei GruppNum

Keine Gruppen Variablen ¥1-v4
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Die Daten kénnen wie oben auch ,gruppiert* dargestellt werden. In der n&chsten Abbildung wurden
die Gruppen ,gruppiert”, alternativ kbnnen auch die Variablen ,gruppiert‘ werden:

Dot-Plot

iable
w
=3
°
e e
@0 ow@o

rh
-
1=
@m
@ eo oo
e

g

VarEins VarZwei
Gruppierte Gruppen: YarDiche=1,2 Variablen ¥1-v2

Ladder-Plot: Darstellung von ,gepaarten“ Einzelwerten beispielsweise zum Vergleich ,pra vs. post*
zum der Einstichproben-t-Test. Zur Darstellung wird die Testdatei ,Test.DAT" verwendet. Die rote
Linie kennzeichnet den Verlauf der Mediane:

Ladder-Plot mit Median
404

L 3 s s
5 _— —
F W

£ 55
£
= 204
2
2 454

pré post
Fallzahl: n=15 VarEins VarZwei

Weitere im Programm verfugbare Graphiken:

Die oben dargestellten Graphiken sind alle Uber das Menu “Deskriptive Statistik” zu erhalten. Viele
weitere Graphiken sind nur im Zusammenhang mit Methoden anderer Menis verflugbar: Dies sind
insbesondere die Menus

¢ Regression und Korrelation
e Test auf Gaul3-Verteilung

e Uberlebenszeitanalyse

e Zeitreihenanalyse

¢ Toleranzbereiche

e Methodenvergleiche

¢ Diagnostische Tests

e Clusteranalyse

¢ Diskriminanzanalyse

Die insgesamt etwa 60 Graphiken stehen alle im Zusammenhang mit den Beispielen der entsprechen-
den Menis und kdnnen wie die oben abgebildeten Graphiken im Graphik-Editor bearbeitet werden.

Viele Optionen zu den Graphiken stehen bereits in den entsprechenden Dialog-Boxes zur Verfligung,
andere sind im Graphik-Manu verfligbar. Naheres dazu findet sich auf der nachsten Seite.
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Optionen in BiAS.” Graphiken:

Hier wie an vielen anderen Stellen dieser Dokumentation werden nicht alle im Programm vorge-
sehenen Graphik-Optionen explizit aufgefihrt:

Zum Beispiel kbnnen Box- und Bar-Plots optional in unterschiedlicher Weise, gegebenenfalls auch mit
Einzelwerten, dargestellt werden. Bei identischen Werten kann BiAS. diese - ebenfalls optional -
“verwackeln”, um alle Werte sichtbar zu machen; diese Mdglichkeit besteht auch in vielen anderen
Graphiken. Fur Bland-und Altman’s Verfahren etwa kann man optional die Regressionsgerade incl.
Konfidenzgrenzen eintragen, ahnliches gilt auch in der Regressionsrechnung. Die Liste der Beispiele
lasst sich fortsetzen:

Da hier natirlich nicht alle Graphik-Varianten und -Optionen aufgefiihrt werden kdnnen, wurden alle
relevanten Validierungsdateien in einem Unterverzeichnis von BIiAS. (“..\Valide”, in der Download-
Version in der Datei Valide.Zip) zuganglich gemacht. Mit Hilfe dieser Daten kénnen Sie alle Optionen
ausfuhrlich ausprobieren!

In BiAS." Graphik-Editor gibt das Menii “Einstellungen” einen Uberblick tiber die Standard-Optionen
(Gitter, Skalierung, Beschriftung, Schriftart, identische Punkte verwackeln, Dateiausgabe in Bitmap-
oder PCX-Datei u.v.a.m.). Bitte vergleichen Sie dazu auch BiAS." Handbuch (Kapitel 5, “Graphische
Ausgabe”)!

Eine Darstellung des Dialogfeldes “Einstellungen” im Graphik-Editor finden Sie im unteren Bereich des
Dialogs in Abbildung 38 und analog in Abbildung 31, in deren Zusammenhang alle Einstellungen etc.
ausfuhrlicher beschrieben werden; weiteres dazu in Kapitel 5.

Graphik bearbeiten @
Skalierung:
- Hilfe
Abszizees Min= [ Max= 380 Step= 50 I—I

Ordinate:  Min= 0 Max= 100 Step= 10 Zuriick
Beschriftung:
Titelzeile:  K.aplan-teier-Schatzer <> |.|I||l

Fubzeile:  Gruppervaniable GruppMum

Abszisse:  (bLeZeit Ordinate:  Uberlebt(%)

Einstellungen:

Skalierungzart: [V] Grole Zifferm Fette Ziffern [¥] Graue Ziffern
| Titelzeile  [¥] Titel zentrieren |dentizche YWerte venwackeln

Metzgitter [V Randlinie || Text Ordinate vertikal Font %3 Abbrechen

Abbildung 38: Dialogfeld “Graphik bearbeiten*

Das Dialogfeld “Einstellungen” ist “kontextsensitiv*: Es werden bei allen Graphiken nur die relevanten,
modifizierbaren Einstellungen angezeigt und die oben dargestellten Positionen gegebenenfalls
verandert, wie dies zum Beispiel bei Box-Plots der Fall ist. Naheres dazu, wie erwahnt, in Kapitel 5.

Bitte beachten Sie, dass Farben nur im Graphik-Menl verandert werden kénnen, dquivalent kann der
aus Windows bekannte Dialog zur Farbmodifikation durch Doppelklick auf die entsprechende Farbe
aufgerufen werden: Vergleichen Sie dazu bitte den Abschnitt 5 (,Graphische Ausgabe").

Die Auswahl der Farbe(n) kann fur spatere Verwendungen ,fixiert* werden: Klicken Sie dazu im Menl
des Graphik-Editors auf die Auswahl ,Fix“ im Graphikmen( (Abbildungen 30 bis 33); Naheres dazu
wieder in Abschnitt 5.

Falls eine Farbe nicht veranderbar ist — zum Beispiel bei Koordinatenachsen — erscheint der Hinweis
.Keine Farbe".
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A.2 Konfidenzintervalle a

Konfidenzintervall fur den Erwartungswert
Konfidenzintervall fir den Median
Konfidenzintervall fir den Binomialparameter 6
Konfidenzintervall fir 6;-6, (“paired* und “unpaired®)
Konfidenzintervall fir 6,/6, (“paired” und “unpaired*)
Poisson-Konfidenzintervall fir den Parameter A
Poisson-Konfidenzintervall fur die Differenz 1,-A,

Sonstige, in anderen Moduln enthaltene Konfidenzintervalle:

Tukey-Konfidenzintervalle fir den Median (A.9)
Moses-Konfidenzintervalle fur den Median (A.9)

Konfidenzintervall fur Paardifferenzen (A.8)

Konfidenzintervall fir Mittelwertsdifferenzen (A.8)
Konfidenzintervalle fir Binomial-Differenzen (A.3)
Konfidenzintervall fir die Steigung einer Regressionsgeraden (A.7)
Konfidenzintervall fur Differenzen von Steigungen (A.7)
Konfidenzintervall fir Differenzen von Achsenabschnitten (A.7)
Graphische Konfidenzintervalle fir die Regression (A.7)
Konfidenzintervall fir den Korrelationskoeffizienten (A.7)
Konfidenzintervall fir mittleren Korrelationskoeffizienten (A.7)
Simultane Konfidenzintervalle (eine Stichprobe) (A.8)

Simultane Konfidenzintervalle (zwei Stichproben) (A.8)
Konfidenzintervalle fiir Kaplan-Meier-Uberlebenszeitkurven (A.13)
Graphisches Konfidenzintervall fir eine Kaplan-Meier-Kurve (A.13)
Konfidenzintervalle fur das Relative Risiko und das Odds-Ratio (A.19)
Konfidenzintervalle zur Beurteilung diagnostischer Test (A.18)
Konfidenzintervall fir den Youden-Index(A.18)

Konfidenzintervalle fir Likelihood-Ratios (A.18 und A.19)
Konfidenzintervalle zum Vergleich von Likelihood-Ratios (A.18)
Konfidenzintervalle zum Vergleich von Pradiktiven Werten (A.18)
Konfidenzintervalle fir Epidemiologische und EbM-Parameter (A.19)

Es werden nicht zu allen Konfidenzintervallen Validierungsbespiele angegeben, da
die oben aufgefihrten Methoden weitgehend nicht explizit, sondern im Zusammen-
hang mit den entsprechenden Testverfahren aufgefihrt werden.

Konfidenzintervall far den Erwartungswert p: Mit den gleichen Daten wie in "Schatz-
gréRen" (Datei Graf.379) wird fir jede Variable ein Konfidenzintervall fur den Erwartungswert p be-
rechnet (Einstichproben-Situation), eine Kontrolle ist wieder durch die 2., 3. und 4. Spalte gegeben:

* k%
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Konfi denzintervalle fiur den Erwartungswert u a

Ei ngabedatei ist G af379. DAT

Var . n P t X- quer s Li.Genze Re.Genze
1 10 0.9500 2.2622 1.5060 0. 0942 1.4386 1.5734
2 10 0.9500 2.2622 15060. 0000 941. 8658 14386. 2295 15733. 7705
3 10 0.9500 2.2622 0.0002 9.419E-06 0. 0001 0. 0002
4 10 0.9500 2.2622 1001. 5060 0.0942 1001.4386 1001.5734

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap.31ff

Konfidenzintervall fur den Median: Die Konfidenzintervalle werden wieder fiir die gleichen
Daten wie in "SchéatzgroRen" berechnet (Datei Graf.379, Einstichproben-Situation).

* % %

Konfi denzintervalle fir den Medi an a

Ei ngabedatei ist Graf379. DAT

Var. n P Mn Max Medi an Li.Genze Re.Genze
1 10 0.9500 1. 3500 1. 6200 1.5200 1. 3900 1. 6000
2 10 0.9500 13500. 0000 16200. 0000 15200. 0000 13900. 0000 16000. 0000
3 10 0.9500 0. 0001 0. 0002 0. 0002 0. 0001 0. 0002

4 10 0.9500 1001.3500 1001.6200 1001.5200 1001.3900 1001.6000

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik Kap. 314ff, Springer.

Binomial-Konfidenzintervall flr 0: In 20 gleichartigen Versuchen mit den méglichen Ergeb-
nissen A und B wird 7 mal A bzw. 13 mal B beobachtet. Gewiinscht ist ein 95%-Vertrauensbereich fur
den Parameter 8 einer Binomialverteilung aufgrund von p~=7/20=0.35 (Sachs (1996, p. 436)):

* k%

Konfi denzintervall fir theta einer Binonial-Verteilung a
Konfi denz P: 0. 950000
Real i sati onen n: 20
Er f ol ge k: 7
Par anet er 0" 0. 350000
Untere Grenze: 0. 153909
Cbere Grenze: 0. 592189

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik Kap. 45, Springer.

Konfidenzintervall fir 81-82 (“unpaired”): In einem Klinischen Versuch wird eine alte mit
einer neuen Behandlung verglichen (Zeilen). Von 257 Patienten mit Behandlung A sterben 41, von
244 Patienten unter B sterben 64. Berechnet wird ein 95%-Konfidenzintervall fur die Differenz der
Uberlebensraten (Armitage und Berry (1988, p.124)):

* % %

Px100% Konfi denzintervalle und Test fir delta = thetal — theta2 a
Ei ngegebene Tafel : Erwartete Haufigkeiten Phi(i,j):

41 216 | 257 53.9 203.1 | 257.0

64 180 | 244 51.1 192.9 | 244.0
___________ [ e e e e e e e e e e e e e e a o=

105 396 | 501 105.0 396.0 | 501.0
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Schat zungen fir Thetal und Theta2 der Zeilen: P1 = 0.1595 ; P2 = 0.2623
Konfidenzintervalle fir Delta=Thetal-Theta2

ohne Yat es-Korrektur: mt Yates-Lorrektur:
P=90% ( -0.1624 , -0.0431) ( -0.1664 , -0.0391 )
P=95% ( -0.1738 , -0.0317 ) ( -0.1778 , -0.0277 )
P=99% ( -0.1962 , -0.0094 ) ( -0.2002 , -0.0054 )

BEMERKUNG Fir n<60 nur die kontinuitatskorrigierten Intervalle verwenden!

P. Armitage, G Berry (1987) Statistical Methods, Blackwell Sci.Pub. S. 123
J.L. Fleiss (1981) Stat. Methods for Rates and Proportions. Wley NY, p.29

Konfidenzintervall fir 01-82 (“paired”): Konfidenzintervall fiir die Differenz 01-62 zweier
abhangiger binomialer Gro3en (beide Merkmale am gleichen Patienten!). Ein Beispiel findet sich im
Zusammenhang mit dem McNemar-Test in Anhang 3.

Konfidenzintervall fur 01/02 (“unpaired” bzw. “paired”): Die Fragestellung ist analog
zu der der Differenz 6,-0,, so dass auf die entsprechenden Beispiele hingewiesen wird. Die Validie-
rung fur “paired” erfolgte geman Bonett und Price (2006), fur “unpaired“ gemal Koopman (1984).

Poisson-Konfidenzintervall flr A: Auf Grund von x=10 Beobachtungen in einem bestimmten
Zeitraum soll ein 95%-Vertrauensbereich fir den Parameter A der Poisson-Verteilung berechnet
werden (Sachs 1992, p. 292). In Anhang 3 kann auch zusatzlich eine Nullhypothese gepriift werden:

* % %

Konfi denzintervall fir A einer Poisson-Verteil ung a

Ei ngegebene Haufigkeit: n = 10
95% Konfidenzintervall fur A: [ 4.7954 ; 18.3904 ] « Konfidenz nach Wahl!
Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Kap. 164. Springer.

Poisson-Konfidenzintervall fur die Differenz A;—A,: Bei zwei Buchhaltern werden beim
Schreiben von je 250 Rechnungen bei einem 6, beim anderen 16 Fehler entdeckt (Sachs 1992,p.297).
In Anhang 3 kann auch zusatzlich eine Nullhypothese geprift werden:

* k%

Ver gl ei ch zwei er Haufi gkeiten a

Erste Haufigkeit: nl = 6 ; Zweite Haufigkeit: n2 = 16
95% Konfi denzinterval | fur A1-A2: [ -20.19 ; 0.19 ] « Konfidenz nach Wahl!
Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer-Verlag. Beispiel S. 297.

Sonstige Konfidenzintervalle:

In anderen Moduln finden sich weitere Konfidenzintervalle. Dies sind zum Beispiel Konfidenzintervalle
fur u1-p2, Konfidenzintervalle fur die Regressions- und Korrelationsrechnung, fir den Median (Tukey-
und Moses-Intervalle), in der Survival-Analyse (Hall-Wellner-Konfidenzbereiche), Simultane
Konfidenzintervalle in der multivariaten Situation und Konfidenzintervalle fir das Relative Risiko und
Odds-Ratio. Diese Konfidenzintervalle werden im Zusammenhang mit den korrespondierenden Test-
verfahren behandelt und finden sich einschliel3lich Beispielen in den entsprechenden Moduln.

Bitte beachten Sie, dass alle Konfidenzintervalle auch fur teststatistische Fragestellungen, insbeson-
dere auch fur Aquivalenztests verwendet werden kdnnen, worauf im Einzelnen hingewiesen wird.
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A.3 Vierfeldertafeln, Binomial- und Poisson-Tests PN

Pearson’s y2-Vierfeldertafel-Test

Woolf's G-Test (Log-Likelihood)

Fisher's exakter Test

McNemar-Test

Mood’'s Median-Test

Cohen's Kappa

Pearson's Kontingenzkoeffizient

Gart's dichotome Cross-Over-Analyse

Mantel-Haenszel-Test

Stratifizierter Mantel-Haenszel-Test

Test und Konfidenzintervall fur 6;-6, (“paired” und “unpaired®)

Test und Konfidenzintervall fur 6,/6, (“paired” und “unpaired®)
Aquivalenztest fur 6, und 6,

Binomial-Wahrscheinlichkeit 6 testen, mit Konfidenzintervall
Poisson-Erwartungswert A testen, mit Konfidenzintervall

Vergleich zweier Haufigkeiten / Poisson-Verteilungen

Beurteilung diagnostischer Tests (Spezifitat, Sensitivitat etc.) (A.18)

Test und Konfidenzintervall zum Vergleich zweier Likelihood-Ratios (A.18)
Test und Konfidenzintervall zum Vergleich zweier Pradiktiver Werte (A.18)
Epidemiologie (Relatives Risiko und Odds-Ratio)

x2-Vierfelder-Test: Es wird untersucht, ob der Rhesusfaktor (Spalten) in irgendeiner Form vom
Geschlecht (Zeilen) der Merkmalstrager abhéngt Ackermann (1977, p.75). Die Nullhypothese lautet:
"Es besteht kein Zusammenhang zwischen dem Rhesusfaktor und dem Geschlecht des Merk-
malstragers.” Eine Modifikation des Tests ohne Yates-Korrektur ist Uber die Kontingenztafelanalyse
maglich, aber nicht empfehlenswert.

Die Validierung des G-Tests erfolgte mit elem.com/~btilly/effective-ab-testing/g-test-calculator.html.

* k *

v2-Vierfeldertafel-Test und Wholf's G Test a
Ei ngegebene Tafel aus Sachs (2003) Erwartete Haufigkeiten oij:

16 4 | 20 13.7 6.3 | 20.0

25 15 | 40 27.3 12.7 | 40.0
__________________ I em e e e e e e e e e e e e e e e e —- =

41 19 | 60 41.0 19.0 | 60.0

Chi2-Vierfeldertafel-Test (Pearson):
= 1.1650 (p = 0.280440, zweiseitig, Yates-korrigiert, stets fir n<=60)
Chi2z = 1.8870 (p = 0.169537, zweiseitig, nicht korrigiert, auch falls n>60)

G Test (Wool f, Log-Likelihood-Test):
Chi 2 1.2058 (p 0. 272174, zweiseitig, Yates-korrigiert, stets fur n<=30)
Chi 2 1.9786 (p 0. 159538, zweiseitig, nicht korrigiert, auch falls n>30)
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95% Konfi denzintervall fir Delta=Thetal-Theta2 (Anteile "positiv" der Zeilen):
Yates-korrigiert: [ -0.0932 , 0.4432 ] ::: unkorrigiert: [ -0.0557 , 0.4057 ]

Schat zwerte: Thetal”=16/20=0. 8000, Theta2*=25/40=0.6250, Delta”=0.1750

Pearson's Assozi ati onskoeffizient phi=0.1773 mt p=0.169537 (zweiseitig)

>> phi |iegt anal og zu Pearson's Korrel ationskoeffizient zwi schen -1 und 1.
>> Cohen's Enpfehlung: phi=0.1 "small", phi=0.3 "nediunt, phi=0.5 "Iarge"
Literatur:

L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Springer, Kap.62ff
B. Whol f (1957) The log likelihood ratio test. Ann. Hum Gen. 21, pp.397-409.
J.H MDonald (2014) Handbook of Biol. Statistics. Sparky House Publ. Baltinore

Fisher-Test: Der exakte Test von Fisher behandelt speziell bei kleinen Fallzahlen analoge Frage-
stellungen wie der y2-Vierfelder-Test. Die zweiseitige Berechnung des p-Wertes erfolgt ab Version
9.12 konventionell gemaf ,Summiere die Wahrscheinlichkeit p, der vorliegenden und die Wahrschein-
lichkeiten p;i:pi<p, aller bei den gegebenen Randhaufigkeiten moglichen Tafeln* (Agresti (1992, 2.1b))
und optional wie bis 9.11 gemaf 2.1c per Erwartungswerte, womit gelegentliche Abweichungen von
Programmen bei zweiseitigen p-Werten erklarbar sind. Ein Beispiel aus Sachs (1992), Seite 478:

* % %
Fi sher - Test N

Ei ngegebene Tafel aus Sachs p. 478:

2 8 | 10
10 4 | 14
__________________ .,
12 12 | 24
Fisher's p = 0.018037 (exakt, ein!seitiQg)
Fisher's p = 0.036075 (exakt, zweiseitig)
Literatur:

J. Bortz, G A Lienert, K Boehnke (2008) Verteilungsfreie Verfahren in der

Bi ostatistik. Springer Medizin-Verlag Hei del berg.

A. Agresti (1992) Exact Inference for Contingency Tables. Statistical Science
Vol. 7, No. 1, pp. 131-77 (Methode 2.1(a), 2.1(b) (konventionell) und 2.1(c)).

McNemar-Test: Ein Arzt behandelt 38 Patienten zweimal im Abstand von einem Monat mit Aktiv
und mit Placebo (Walter (1980, p.124)). Die Beurteilung der Wirkungen erfolgt anhand der Skala
"stark/ gering", Eingange sind die Behandlungen. Vgl. auch Gart's Cross-Over-Analyse und Bowker’s
Test. Bitte beachten Sie, dass es sich hier, im Gegensatz zum y2-Test, um eine “paired” Situation
handelt. Ausfuihrliche Konfidenzintervalle werden weiter unten angegeben!

* k *

M- Nenar - Test a

Ei ngegebene Tafel :

9 15 | 24

4 10 | 14
___________ - oo
13 25 | 38

Di skordant e Beurteil ungen:

Beobacht et e absol ute Haufi gkei ten n21=4 und nl12=15, Differenz=-11
CGeschat zt e Wahrschei nli chkei ten h21=0. 1053 und h12=0. 3947, D fferenz=-0.2895
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Test der Nul | hypot hese Ho("Differenz di skordanter Paare ist Null"):

Approx. Test mit! Edwards-Korrektur: Chi2=5.26 mt p=0.021781 (zweiseitig)
Approx. Test ohne Edwards-Korrektur: Chi2=6.37 mt p=0.011617 (zweiseitig)
Exakt er Bi nom al - Test: p=0.009605 (ein!seitig) und p=0.019211 (zweiseitiQ)

>> Vor zugswei se sollte der exakte Bi nom al - Test verwendet werden.

Zi mermann's Effektstdrke w = Chi2/n = 0.168 (ohne Edwards-Korrektur), die
Gesantfallzahl n = 38 wird dabei berilcksichtigt:

>> Bewertung der "praktischen Rel evanz" der Effektstarke w (nach Cohen):
>> w=0.01 "geringe", w=0.10 "mittlere" und w2=0.25 "groRRe prakt. Rel evanz"

Chinn's Effektstarke f und Cohen's d nur bzgl. der Wechsel felder, die
Gesantfallzahl von n = 38 wird dabei n i ¢ ht Dberucksichtigt:

Chinn's f=In(OR)=I n(15/4)=1.322, ergibt Cohen's d=f/sqr(pi?2/3)=0.729

>> Bewertung der Bedeutung der Effektstdrken f und d nach Cohen:
>> Cohen: d=0.2 "geringer", d=0.5 "mttlerer" und d=0.8 "groRer Effekt"

Approxi mative Konfidenzintervalle fir die Differenz diskordanter Paare:

P=0.90: [-0.4782 ,-0.1008] P=0.95: [-0.5143 ,-0.0647]
P=0.98: [-0.5563 ,-0.0226] P=0.99: [-0.5849 , 0.0060]

Di e Konfidenzintervalle sind aus dem Chi2-Test o h n e Edwards-Korrektur
abgel eitet: Der unkorrigierte Test ergibt einen p-Wert von p=0.011617.

Literatur:

J.L. Fleiss (2003) Statistical Methods for Rates and Proportions, Wley NY
S. Chinn (2000) A sinple nmethod for converting an odds ratio to effect size
for use in neta-analysis. Statistics in Mdicine 19, pp.3127-31

J. Cohen (1977,1988) Statistical power analysis for the behavioral sciences.
1st ed. Academic Press New York, 2nd ed. Hillsdale New York, Erlbaum Assoc.
H  Zimermann (1984) Die praktische Rel evanz des McNenar-Tests. Bionetrical
Journal 26, 2, pp.219-21

Mood’s Median-Test: zwei Parallelgruppen werden in Bezug auf Leistung, Heilungserfolg 0.4.
mit Hilfe eines Scores beurteilt (Sachs 1992, p. 390):

* k%

Medi an- Test a

Ei ngabedatei ist ...\Valide\Sachs390. DAT
davon Variable 1 (Tabl109)
und Gruppen-Var. 3 (Guppe) =1 2

Ei ngel esene Werte der G uppe 1: 7 14 22 36 40 48 49 52
Ei ngel esene Werte der G uppe 2: 3 5 6 10 17 18 20 39

Resul tierende Tafel ( M= Median der gepoolten Stichproben = 19 )

<M > M |
____________________________ [ R,
Stichprobe 1: 2 6 | 8
Stichprobe 2: 6 2 | 8
____________________________ [ .
Gesant : 8 8 | 16

Es sind keine Werte vorhanden, die gleich demgepoolten Median M sind.

>> Cave: Die Voraussetzungen fiur den asynptotischen Chi2-Test sind nicht erfullt,
>> eine Verifizierung ist per Fisher-Freeman-Halton's Test in "Tafeln" nbglich:

>> 100. 0% der Erwartungshéufigkeiten sind < 5, vertretbar sind naxi mal 20%
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Pruf gr6Be: Brandt und Snedecor's Chi2=2.250 nmit df=1 und p=0.133614
Di e PrifgroBe verwendet fir 2 Gruppen Yates' Kontinuitatskorrektur.

Alternativ: Test mt Fisher's exaktem Test (zweiseitig): p=0.131935

Literatur:

A.M Mod (1950) Introduction to the Theory of Statistics, MGawHill
G W Brown, A M Mod (1951) On Median Tests for Linear Hypotheses. Proc.
of 2nd Berkel ey Synposiumon Math., Statist. and Prob., Univ. California.
H. Buning, G Trenkler (1978,1994) Nicht-paranetrische Met hoden, deG uyter
L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Springer-Verlag Kap. 392, 533.

Cohen’s Kappa: zwei Beurteiler sind an Hand einer zweistufigen Skala in Bezug auf ihre Uber-
einstimmung zu Uberprifen (Bortz et al. (1990, p.451)). (In BiAS. steht Cohen’s Kappa auch fur mehr
als 2 Beurteiler und mehr als 2 Stufen zur Verfligung, vgl. Sie bitte BIAS.” Menii.) Der horizontale
Eingang entspricht Rater 1, der vertikale Rater 2; in 9 bzw. 4 Félle stimmen die Beurteilungen Gberein:

* k *

Cohen' s Kappa- Koeffi zi ent a

Bezei chnung: Bortz-Lienert-Boehnke p. 451
Ei ngegebene Tafel:

9 3 | 12
4 4 | 8
____________________ Femm o -
13 7 | 20

0. 2553
1.1483 (p = 0.250829)

Cohen' s Kappa
ProfgrolRe Z

Literatur:
W G Cohen (1960) Errors of measurements. Technonetrics 10, pp. 637-66
J.L.Fleiss (1973) Stat. Meth. for Rates & Propor. Wley NY, pp. 143-47

Eine allgemeinere Variante von Cohen’s Kappa findet sich im Modul “Kontingenztafeln* ftr
den Fall von k>2 Ratern und/oder s>2 Stufen des Merkmals: Néheres in Anhang 4.

Pearson's Kontingenzkoeffizient: zwei Behandlungen (Zeilen) sind beziglich des Therapie-
effektes (Spalten) zu vergleichen (Sachs (1992, p.450)). Pearson's Kontingenzkoeffizient ist ein Mal3
fur die Enge des Zusammenhanges der beiden kategorialen Merkmale:

* % %

Pearson's Konti ngenzkoeffi zi ent a

Bezei chnung: Sachs pp. 450/ 476

Ei ngegebene Tafel :

15 85 | 100
4 77 | 81
____________________ o e - o
19 162 | 181

Erwartete Haufigkeiten oi]j

10.5 89.5 | 100.0
8.5 72.5 | 81.0
____________________ .
19.0 162.0 | 181.0

Chiz = 3.8107 (p = 0.050927, zweiseitig)
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Pear son' s Konti ngenzkoeffizient C
Pear son' s Konti ngenzkoeffizient C

0.2031 (mit Yates-Korrektur)
0. 2278 (ohne Yates-Korrektur)

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Springer, Kap.466, 621ff.

Gart's Cross-Over-Analyse: Bortz et al. (1990, p.164): In einer Stichprobe von Patienten
reagieren n=19 unterschiedlich auf zwei Praparate, davon Nvp=8 Patienten in der Behandlungs-
reihenfolge VP, Npv=11 in der Reihenfolge PV. In VP ist V achtmal, in PV ist V siebenmal und P
viermal wirksam. Patienten, die auf beide Préaparate gleich reagieren, gehen nicht in die Auswertung
ein:

* % %

Cr oss- Over - Anal yse (Gart)

Bezei chnung: Bortz-Lienert-Boehnke pp. 164-5

Rei henfol ge ' AB' | Rei henfolge 'BA | Zusanmenfassung
I I
I A I I A I I A
I N e A
R S T o-m-- o +o-m-- oo
I I I I I
+1 O 0 | +] O 4 | + | 0 4
B | | B | | B |
-] 8 0 | -7 0 | - | 15 0
Exakter Test (Gart) Approxi mativer Test (Z (GauR))
Haupt ef f ekt : p = 0.006549 (ein!s.) p = 0.010878 (einls.) Z = 2.29
p = 0.012821 (zweis.) p = 0.021756 (zweis.) Z = 2.29
Peri odenef f ekt : p = 0.085139 (ein!s.) p = 0.094471 (einls.) Zz = 1.31
p = 0.103199 (zweis.) p = 0.188941 (zweis.) Z = 1.31
Literatur:
J.J. Gart (1969) An exact test for conparing nmatched proportions in crossover
designs. Bionetrika Vol. 56, pp. 75-80.

Mantel-Haenszel-Test: Schuhmacher und Schulgen (2002, Seite 60) beschreiben den Vergleich
zweier Behandlungen (Zeilen) bei Hinterwandinfarkt bzgl. "Gestorben” und "Uberlebt” (Spalten). Die
Daten fur den Hinterwandinfarkt finden sich in der eingegebenen Tafel, die Ergebnisse kénnen mit
dem stratifizierten MH-Test bzw. mit SPSS verifiziert werden.

* k *

Mant el - Haenszel - Test

Ei ngegebene Tafel :

3 86 | 89
11 69 | 80
___________ .
14 155 | 169
Pr Uf gr 6Re:
Chiz = 5.9382 mt fg =1 und p = 0.014816
Literatur:
N. Mantel (1963) Chi2-tests with one degree of freedom extensions of the

Mant el - Haenszel procedure. JASA 58, pp. 690-700
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Stratifizierter Mantel-Haenszel-Test: Schuhmacher und Schulgen (2002) beschreiben den
Vergleich zweier Behandlungen, dies stratifiziert nach Hinterwandinfarkt und Vorderwandinfarkt. Die
Daten kénnen Uber eine Datei eingelesen werden und werden wegen des Umfangs (n=313 Patienten)
hier nicht angegeben. Dieses Modul wurde anhand der Ergebnisse von Schuhmacher und Schulgen
verifiziert (dort wird jedoch keine Stetigkeitskorrektur verwendet, die Resultate beim Konfidenzintervall
weichen - vermutlich wegen Rundungsfehlern - geringfligig ab), ebenfalls mit SPSS, dessen Ergeb-
nisse mit denen von BIiAS. exakt Uibereinstimmen.

* % %

Stratifizierter Mantel - Haenszel - Test a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Schuhmacher. DAT
davon Variable 1 (Therapie) und Variable 2 (Erfol Q)

Stratifizierungsvariable Stratum = 1,2 (Infarktl okalisation)

>> Der Wert x1=1 entspricht der ersten Zeile bzw. Spalte der Vierfeldertafel
>> eines Stratums, der Wert x2=2 entspricht der zweiten Zeile bzw. Spalte.

Strata-spezifische Vierfeldertafeln (Zeilen: Erfolg, Spalten: Therapie):

Tafel 1: 3 86 | 89 OR=0. 2188
11 69 | 80 p=0. 014816

Tafel 2 6 67| 73 OR=0. 7052
8 63| 71 p=0. 538439

Der Si noni an- Lai rd- Test auf Honpbgenitéat der ORs: Chi2=1.77 (df=1): p=0.183117

Bresl ow Day- Test auf Honpbgenitat der ORs: Chi2=1.83 (df=1): p=0.176622
Tar one- Test auf Honpbgenitéat der ORs: Chi2=1.83 (df=1): p=0.176665

Genei nsanmes gew chtetes Odds-Rati o der Strata-spezifischen ORs: OR=0.4131
95% Konfi denzintervall fur das geneinsame OR ClI = [ 0.1813 ; 0.9414 ]

Pruf gr63e Chi2=3.86 (df=1): p=0.049486 (mt Kontinuitatskorrektur, enpfohlen)
Pruf gr 6Be Chi2=4.67 (df=1): p=0.030618 (ohne (!) Konti nuitatskorrektur)

Literatur:

N Mantel, WHaenszel (1959) Statistical aspects of the analysis of data from
retrospective studies of disease. J. National Cancer Inst. 22, pp. 719-48

J Robins, S Greenland, NE Breslow (1986) A general estinmator for the variance
of the Mantel - Haenszel odds ratio. Amer. J. Epidemiol. 124, 5, pp. 719-23

R Der Si noni an, N Laird (1986) Meta-analysis in clinical trials. Controlled
Clinical Trials, 7, pp. 177-88.

M Schuhmacher, G Schul gen (2002) Met hodi k Klini scher Studien, Springer-Verlag

Test und Konfidenzintervall fur 61-82 (“unpaired”): In einem klinischen Versuch wird
eine alte mit einer neuen Behandlung verglichen (Zeilen). Von 257 Patienten mit Behandlung A
sterben 41, von 244 Patienten unter B sterben 64. Berechnet wird ein 95%-Konfidenzintervall fur die
Differenz der beiden Uberlebensraten (Armitage und Berry (1988, p.124)):

* k *
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P-100% Konf i denzi ntervall e und Test fiur & = 61 - 02 a

Bezei chnung: Armitage und Berry pp. 124-5

Ei ngegebene Tafel :

41 216 | 257
64 180 | 244
_____________ oo -
105 396 | 501

Erwartete Haufigkeiten Phi(i,j):
53.9 203.1 | 257.0
51.1 192.9 | 244.0

105.0 396.0 | 501.0

Pr uf gr 6Ren:

Gauss' Z1 = 2.8247 (p = 0.004733) (ohne Yates-Korrektur)
Gauss' Z2 = 2.7149 (p = 0.006630) (mt! Yates-Korrektur)
Schat zungen fir 01 und 62 der Zeilen:

P1 = 0. 1595

P2 = 0.2623

Konfi denzintervalle fir & = 01 - 02 :

ohne Yat es- Korrektur: mt Yates-Lorrektur:

P=90% ( -0.1624 , -0.0431) ( -0.1664 , -0.0391 )
P=95% ( -0.1738 , -0.0317 ) ( -0.1778 , -0.0277 )
P=99% ( -0.1962 , -0.0094 ) ( -0.2002 , -0.0054 )

BEMERKUNG. Di e Tests kodnnen sich wegen abwei chender Varianzen vom Test - Ergebni s
per korrespondi erendem Konfi denzi nterval |l unterscheiden. Fur die Ho-Priufung bei
n<60 i mer nur den Test Z2 resp. das korrigierte Konfidenzintervall verwenden!!

Literatur: L. Sachs (1997) Angewandte Statistik, Springer, Kap.62ff.
P. Armtage, G Berry (1987) Statistical Methods, Blackwell Sci.Pub. S. 123
J.L. Fleiss (1981) Stat. Methods for Rates and Proportions. Wley NY, p.29

Test fir 01/62 (“unpaired”): Die Fragestellung ist analog zu der der Differenz 0;-0, des obigen
Beispiels und betrachtet die Relation der beiden “ungepaarten Binomial-Parameter. Die Validerung
erfolgte mit Hilfe eines Beispiels aus dem Artikel von Koopman (1984), beachten Sie dazu bitte auch
das analoge Konfidenzintervall, das im Modul “Konfidenzintervalle® vefligbar ist.

Tests flr 81-802 und 01/062 (“paired”): Analog wie bei der Differenz und dem Quotienten fiir
“unpaired”, jedoch mit jeweils zwei Binomial-Merkmalen am gleichen Patienten bzw. Merkmalstrager.
Ein Validierungsbeispiel fir die Differenz 06,-6, findet sich weiter oben im Zusammenhang mit dem
McNemar-Test, ein Validierungsbeispiel fur die Relation 6,/6, bei Bonett und Price (2006).

Aquivalenztests koénnen bei allen Fragestellungen mit Hilfe der Konfidenzintervalle nach der
“Intervall-Inklusions-Regel“ durchgefiihrt werden: Nach Definition eines “Aquivalenzbereichs® wird
gepriift, ob das 90%(!)-Konfidenzintervall ganzlich im Aquivalenzbereich enthalten ist. Ist dies der Fall,
so schlieRt man auf Aquivalenz zum Signifikanzniveau alpha=5%(!).

Ein Aquivalenztest von 6; und 6, kann auch explizit durchgefiihrt werden:

Aquivalenztest fir 61 und 02 (“unpaired“): Vergleich von "Regular care" mit "Nurse-
Practitioner” (Zeilen) bezuglich der Spalten "Adequate” und "Not adequate”. Gewlnscht ist ein Test
auf Aquivalenz der Raten der Zeilen (Johnson (1988, p. 907)). Beim Vergleich der Ergebnisse ist die

geringe Rechengenauigkeit bei Johnson zu beachten.
* k%
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Aui val enztest fiur 61 und 62 a

Bezei chnung: Johnson p. 907 (cave Rechengenaui gkeit!)

Ei ngegebene Tafel: Erwartete Haufigkeiten qi]j
148 77 | 225 151.0 74.0 | 225.0
115 52 | 167 112.0 55.0 | 167.0
____________________ [ e
263 129 | 392 263.0 129.0 | 392.0
Aqui val enzinterval |l (-¢, +¢): ¢ = 0.100000

Di fferenz 6=P1-P2=0.657778-0.688623: & =-0.030845

Aqui val enztest mit (1-2a)-Intervall:
Chne Kontinuitatskorrektur: p 0.073964 (zweiseitig, nur n>60!)
Mt! Kontinuitéatskorrektur: p 0. 090489 (zwei seitig, auch n<60)

Literatur: R Johnson (1988) p-values in 2x2-tables. Bionetrics Vol. 44, 3, pp. 907- 10

Epidemiologie (Relatives Risiko und Odds-Ratio): zur Beurteilung eines Risikofaktors
sind zu berechnen: Inzidenzraten, Odds Ratio, Relatives Risiko, zugehdrige Konfidenzintervalle,
zuschreibbares Risiko und der Mantel-Haenszel-Test. Das folgende Beispiel entstammt Sachs (1992,
p.312). Bemerkung: Ein in der Epidemiologie gelegentlich erforderlicher Test auf Aquivalenz kann
einfach mit Hilfe der errechneten Konfidenzintervalle vor-genommen werden: Zum Niveau z.B. a=0.05
verwendet man ein P=(1-2a)= 90%-Konfidenzintervall und entscheidet auf Aquivalenz, wenn das
Intervall ganzlich im vorgegebenen Aquivalenzbereich (z.B. +-10%) liegt.

* k *

Epi demi ol ogi e -

Bezei chnung: Sachs p. 314

Krankheit + Krankheit -
Faktor + 24 96
Fakt or - 48 592

Pear son- Mant el - Haenszel's Chi2 = 18.3866 (p < 0.000018)
I nzi denzrate positiv 0. 2000

I nzi denzrate negativ 0. 0750
Zuschrei bbares Risiko = 0.1250

Rel atives Risiko = 2.6667 ' Starker Schaden'

Qdds Ratio = 3.0833 ' Starker Schaden'
Konfidenzintervalle: ------ 90% ----  ------ 95% ----  ------ 99% - - - -
Rel ati ves Ri si ko: 1.8305 3.8848 1.7032 4.1752 1.4794 4.8068
(dds Rati o: 2.0019 4.7491 1.8429 5.1587 1.5677 6.0643
Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik Kap.2, Springer-Verlag

Binominal-Wahrscheinlichkeit 6 testen: Die Wahrscheinlichkeit akuter Leukémien bei
Kindern bis zu 4 Jahren wird in der BRD mit p=000104 angegeben. Bei einer neueren epidemiolo-
gischen Untersuchung im Umkreis eines Atomkraftwerks stellte man fest, dass innerhalb eines Jahres
dort k=3 von n=4000 exponierten Kindern im Alter von bis zu 4 Jahren erkrankten. Ist die Inzidenzrate
p=0.000104 damit zu vereinbaren? Da im Test P(k>=3)=0.008810 ist, muss die Nullhypothese im
einseitigen Test verworfen werden; vgl. dazu Ackermann (1995-2010):

* k%
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Bi nom al - Wahr scheinlichkeit 0 testen a

Stichwort: Atonkraftwerke - Leukam ei nzi denz

Anzahl *“Versuche” n = 4000
Anzahl “Erfolge” k = 3
Hypot heti scher Wert aus HO: theta0 = 0.000104
Errechnete rel ati ve Haufigkeit k/n = 0.000750

Ei nseitige Binom al - Tests der Nul |l hypot hese HO(t het a=t heta0):
Zur Alternative Ha(theta<thetaO): P(k<=3) = p = 0.999104
Zur Alternative Ha(theta>thetaO): P(k>=3) = p = 0.008810

Zwei seitiger Test der Null hypot hese HO(thet a=t heta0):
Per Fisher's F mit Abl ehnungsbereich p=2*(p/2): p = 0.017619

P*100% Konfi denzinterval l e fir theta:

P = 0.90: ( 0.000204 , 0.001937 )
P = 0.95: ( 0.000155 , 0.002190 )
P = 0.98: ( 0.000109 , 0.002509 )
P = 0.99: ( 0.000084 , 0.002742 )
Die 90% und 98% Konfi denzintervalle sind fur Aquival enztests mit den

I rrtunmswahrschei nli chkei ten al pha=0. 05=5% und al pha=0. 01=1% ver wendbar!!

Literatur: L.Sachs (1999) Angewandte Statistik, 3. Auflage Springer.
P. Armitage, G Berry (1988) Stat. Methods in Medical Research, Blackwell.

Poisson-Test flr den Parameter A: In einem Zeitraum wurden x=10 Ereignisse beobachtet.
Die Hypothese lautet, dass im Mittel A=15 Ereignisse eintreten. Zusatzlich zum Test wird ein 95%-
Konfidenzintervall berechnet, beliebige Konfidenzintervalle in Anhang 2 (Sachs 1992, p. 292):

* k%

Test des Paraneters A ei ner Poi sson-Verteil ung a

Nul | hypot hese Ho(Ao=15)
Beobacht et e absol ute Haufigkeit A=10

Poi sson- Test der Ho: p=0.118464 ein!seitig und p=0.236929 zweiseitig
95% Konfidenzintervall: [ 4.7954 ; 18.3904 ]

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Kap. 164. Springer.

Vergleich zweier Haufigkeiten/Poisson-Verteilungen: Bei zwei Buchhaltern werden
beim Schreiben von je 250 Rechnungen bei einem 6, beim anderen 16 Fehler entdeckt. Unter-
scheiden sich die beiden Buchhalter "signifikant"? Sachs (1992, p.297):

* k%

Ver gl ei ch zwei er Haufi gkeiten a

Erste Haufigkeit: nl = 6 ; Zweite Haufigkeit: n2 = 16

95% Konfi denzintervall fur die Differenz nl-n2: [ -20.19 ; 0.19 ]
Pruf gr6Re Chi2 = 3.682 (p 0. 055009 zweiseitig )
Exakt er Bi nomni al - Test: (p 0. 026239 einlseitig )
Exakt er Bi nomi al - Test: (p 0. 052479 zweiseitig )

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer-Verlag. Beispiel S. 297.
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A.4 Kontingenztafeln -

x?-Test fur eine cxr-Kontingenztafel

Exakter Fisher-Freeman-Halton-Test
Haldane-Dawson-Test

Craddock-Flood-Test

Yates-Cochran-Test auf Trend
Mantel-Haenszel-Test

Cohen’s Kappa-Koeffizient (mehrere Stufen, 2 Rater)
Cohen’s Kappa-Koeffizient (mehrere Stufen, mehrere Rater)
Pearson’s Kontingenzkoeffizient

Terwilliger und Ott's Marginal-Symmetrietest
Bowker’'s Kontingenztafel-Symmetrietest

x?>-Test und Fisher-Freeman-Halton-Test fur eine cxr-Kontingenztafel: Vergleich
von "Carriers" und "Non- Carriers" (Zeilen) von Streptococcus pyogenes, klassifiziert nach GréRe der
Tonsillen ("Vorhanden, nicht vergroRert®, "vergroRert", "stark vergroRert" (Spalten)). Das Beispiel
entstammt Armitage und Berry (1988, p.373):

* k%

cxr- Kontingenztafel nmt Chi2-Test

Ei ngegebene Tafel: Armitage und Berry Seite 373

19 29 24 | 72
497 560 269

Pr 0f gr 6R3en:
Chi2z = 7.8848 mit fg = 2 und p = 0.019402
Exakter Test und p-Wert mt Valz und Thonpson's Al gorithmus: p = 0.023721

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Springer 1992, Kap.62.

Haldane-Dawson-Test: Der Test dient der Untersuchung von schwach besetzten Tafeln bei
mehr als 5 Zeilen bzw. Spalten. Bortz, Lienert und Boehnke (1990, p.138) geben dazu ein Beispiel an:
In einer Bibliothek fur 6 verschiedene Studienrichtungen (Zeilen) befinden sich 8 Statistiklehrbiicher
(Spalten). Leihen bestimmte Fachrichtungen bestimmte Buicher haufiger aus als andere?

* % %

Hal dane und Dawson's Test

Ei ngegebene Tafel: Bortz-Lienert-Boehnke Seite 138

[EnY
o
o

> b
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Pr uf gr 6i3e:
Hal dane- Dawson's U = 3.2171
p = 0.000647 (stets einseitig!)

Literatur:

J.S.B. Haldane (1940) The mean and variance of %2, when used as a test of
honpbgenei ty, when sanples are snall. Bionetrika 31, pp.346-55.

Craddock-Flood-Test: Der Test dient der Untersuchung von schwach besetzten Tafeln bei
Vorliegen von bis zu 5 Zeilen/Spalten (vgl. auch Haldane-Dawson-Test). Bortz, Lienert und Boehnke
(1990, p.139) geben dazu ein Beispiel: Es soll Gberpriift werden, welche von 3 Futtermischungen von
4 untersuchten Hunderassen bevorzugt wird. (Hier wird nur Ho("kein Zusammenhang") geprift. Ein-
zelne Felder kdnnen mit Hilfe der Konfigurationsfrequenzanalyse untersucht werden!) Die einge-
gebene Tafel weist zu geringe Besetzungszahlen auf und und ist deshalb fiir eine Analyse mit dem y2-
Test ungeeignet.

* k%

Craddock und Fl ood' s Test a

Bezei chnung: Bortz-Li enert-Boehnke p. 139

Ei ngegebene Tafel:

0 5 3 8

3 1 3 7

4 0 6 | 10

0 0 4 4
_________________________ Fom e - - -

7 6 16 | 29
Pr 0f gr 6R3e:

Craddock- Fl ood' s y? = 16.8942
mt fg =6, n =29 und p(konservativ) = 0.009680

Falls nicht signifikant, bitte fol gende Tabell e verwenden:
n= 16 18 20 25 30 35 40 50 60 '
a=0.050: 11.9 12.0 12.1 12.2 12.3 12.4 12.4 12.5 12.6 12.6
a=0.010: 15.1 15.3 15.5 15.7 15.9 16.1 16.2 16.4 16.5 16.8
a=0.001: 20.0 20.2 20.4 20.7 20.8 20.9 21.0 21.2 21.4 22.4

Literatur:

J.M Craddock, C R Flood (1970) The distribution of %2 statistic in small
contingency tables. Applied Statistics, 19, pp.173-81.

Yates-Cochran-Test auf Trend: Vergleich dreier Therapieformen (Spalten: Symptomatisch,
Spezifisch-Normaldosis, Spezifisch-Doppeldosis) bezgl. Therapeutischem Erfolg (Zeilen: Geheilt in x
Wochen, geheilt in x+y Wochen, Gestorben). Weiterhin interessiert eine Prifung auf Trend
("Korrelation"). Das Beispiel entstammt Sachs (1992, p.596):

* ok k

cxr-Kontingenztafel nmt Yates-Cochran-Test auf Trend a

Bezei chnung: Sachs pp. 595/ 606

Ei ngegebene Tafel :

14 22 32 | 68

18 16 8 | 42

8 2 0 | 10
_________________________ R,
40 40 40 | 120
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Zei |l enscores: 1 2 3
Spal t enscor es: 1 2 3

Fol gende Fel der (mehr als 1/5) haben Erwartungshéufigkeit ¢<5:

Fel d Erwartete Haufi gkeit
( 3, 1) 3.33
( 3, 2) 3.33
( 3, 3) 3.33
Variationsursache | Chi-Quadrat | fg | p
------------------- Y s e
Li neare Regression | 20. 2935 | 1| 0.0000
Abwei chung von der | | |
Regr essi on | 1.2829 | 3| 0.7332
------------------- e e LT T
Gesantvari ation | 21.5765 | 4 | 0.0002

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Springer 1992, Kap. 62

Mantel-Haenszel-Test: De Jonge (1983, p.155) beschreibt den Vergleich zweier z.B. Behand-
lungsgruppen mit ordinalskalierter Zielgrof3e, die nur wenige Stufen besitzt. In der nachfolgend an-
gegebenen Tafel beziehen sich die Zeilen auf die beiden Behandlungsgruppen, die Spalten auf die 5
Stufen der Zielgrof3e. Die Daten der Tafel stellen die absoluten Haufigkeiten dar, die in der jeweiligen
Behandlung-Merkmalsstufen-Kombination beobachtet wurden. Die Nullhypothese lautet "Die beiden
Behandlungen/Bedingungen unterscheiden sich nicht in Bezug auf den Behandlungserfolg":

* % %

Mant el - Haenszel - Test a

Bezei chnung: De Jonge p. 155ff

Ei ngegebene Tafel :

1 13 16 15 7 | 52
5 21 14 9 3 | 52
_______________________________________ Fom e o
6 34 30 24 10 | 104

Spal t enscor es: 1 2 3 4 5

Pr Uf gr 6Re:
¥2 = 7.3085 mt fg=1 und p = 0.006863

Literatur:

N. Mantel (1963) ¢2-tests with one degree of freedom extensions of the Mantel-
Haenszel procedure. JASA 58, pp. 690-700.

Cohen's Kappa-Koeffizient: Die Fragestellung lautet analog zum Vierfelder-Fall. Zwei Sozial-
arbeiter A und B beurteilen N=100 jugendpsychiatrische Patienten, ob deren Stérung als "Verwahr-
losung", "Neurose" oder "Psychose"” einzustufen ist. Zu beurteilen ist die Ubereinstimmung der beiden
Sozialarbeiter A und B. (Bortz et al. (1990, p.459)); Cohen's Kappa K ist ein standardisiertes Mal3 fir
die Ubereinstimmung der beiden "Rater" und nimmt Werte zwischen 0 und 1 an; "1" bedeutet eine
totale Ubereinstimmung. (In BiAS. steht Cohen’s Kappa auch fiir mehr als 2 Beurteiler zur Verfiigung,
vgl. Sie bitte BiAS.’ Menil.) Die Ausgabe des ,Weighted Kappa“ wurde hier nicht aufgenommen:
* k%
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cxr-Kontingenztafel nit Cohen's Kappa-Koeffizient a

Bezei chnung: Bortz-Lienert-Boehnke pp.459-60

Ei ngegebene Tafel:

53 5 2 | 60

11 14 5 | 30

1 6 3 | 10

_________________________ Fom oo - -

65 25 10 | 100
Cohen's Kappa = 0.428571
Pr uf gr 6Re Z = 5. 45906
m t p = 0.000000

90% Konfi denzintervall fir Kappa: [ 0.2994 ; 0.5577 ]
95% Konfi denzinterval |l fir Kappa: [ 0.2747 ; 0.5824 ]
99% Konfi denzintervall fir Kappa: [ 0.2263 ; 0.6308 ]

Literatur:
WG Cohen (1960) Errors of Measurenment in Statistics. Technom 10, pp. 637-666.
J.L. Fleiss (1973) Stat. Methods for Rates and Proportions pp.143-147. Wley NY.

Pearson's Kontingenzkoeffizient: Analog zum Vierfelder-Fall sind zwei oder mehr Behand-
lungen (Zeilen) beziglich des Therapieeffektes (Spalten) zu vergleichen. Pearson's Kontingenz-
koeffizient ist ein Mal3 fir die Enge des Zusammenhanges der beiden kategorialen Merkmale. Das
Beispiel entstammt Sachs (1992, p.476):

* k%

cxr-Kontingenztafel nmt Pearson's Konti ngenzkoeffi zi ent a

Bezei chnung: Sachs p. 476

Ei ngegebene Tafel:

15 85 | 100
4 77 | 81
__________________ Femm oo
19 162 | 181

Prif groRe: Chi2 = 4.8222 nit fg=1 und p = 0.028096
Pearson' s Konti ngenzkoeffizient C = 0.2278

Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap. 622.

K. Pawlik (1959) Der maximale Kontingenzkoeffizient im Falle nicht-quadratischer
Konti ngenztafeln. Metrika 2, pp.150-166.

Terwilliger und Ott’s Symmetrie-Test: Der Test prift auf Homogenitéat bzw. Symmetrie der
Marginalverteilungen zweier abhangiger Verteilungen und findet zum Beispiel in der Genetik haufig
Anwendung. In Ermangelung eines Beispiels aus der Literatur wird hier ein per Hand gerechnetes
Beispiel angegeben, die Daten entstammen Sachs (1999, p.607):

* k%

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 072 von 246



Terwilliger-Qt-Margi nal synmetri e- Test a

Bezei chnung: Sachs p. 607

Ei ngegebene Tafel:

0 10 16 15| 41
4 2 10 4| 20
12 4 3 6] 25
8 4 1 1| 14

24 20 30 26| 100

Pr uf gr 6i3e:
Chiz = 8. 5007
mt fg = 3

und p = 0.036721

Literatur: J. Terwilliger, J. Ot (1992) A haplotype-based 'haplotype relative
ri sk' approach to detecting allelic associations. Hum Hered. 42, pp. 337-346.

Bowker’'s Kontingenztafel-Symmetrietest: Analog zum McNemar-Test wird eine Kontin-
genztafel auf Symmetrie untersucht. Die verwendeten Daten entstammen Sachs (1999, p. 607):

* k%

Bowker’s Konti ngenztafel -Symmetri et est a

Bezei chnung: Sachs p. 607

Ei ngegebene Tafel :

0 10 16 15| 41
4 2 10 4| 20
12 4 3 6| 25
8 4 1 1| 14

24 20 30 26| 100

Pruf gr63e fiar Diagonale 'links oben nach rechts unten':
Chiz = 11. 4161, FG=6 und p = 0.076335
Pruf gr63e fir Diagonale 'links unten nach rechts oben':
Chiz = 15. 2000, FG=6 und p = 0.018757

Literatur: A . H Bowker (1948) A test for synmmetry in contingency tables. J. Amer.
Stat. Ass. 43, pp. 572-574.
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A.5 Konfigurationsfrequenzanalyse (KFA) a

Einstichproben-Konfigurationsfrequenzanalyse
Mehrstichproben-Konfigurationsfrequenzanalyse

KFA zur Clusteranalyse binarer und kategorialer Daten
KFA zur Diskrimination binérer und kategorialer Daten

Einstichproben-Konfigurationsfrequenzanalyse: N=570 Studenten werden nach ihrer
Studienrichtung (1) und ihrer Einstellung zur Gentechnologie (2) befragt. Es fragt sich, ob typische
Konfigurationen beobachtet werden kénnen: Das Beispiel ist Bortz et al. (1990, p.155/6) enthommen.

Die Eingabe der Daten erfolgt in Form der absoluten Haufigkeiten der Zellen der Tafel, die durch
Angabe der Merkmale und deren Stufen definiert wird. Die Indizierung bei Eingabe der
"Konfiguration..." bezieht sich auf die Stufen der gewahlten Merkmale/Eingange der Tafel; im Verlauf
der Eingabe lauft der letzte Merkmalsstufenindex des zuletzt definierten Merkmals "am schnellsten”,
der des zuerst definierten Merkmals "am langsamsten”. Dies entspricht der Ausgabe der Ergebnisse:

* k *

Konfi gur ati onsfreqguenzanal yse KFA

Konf Absol. Erwart. Pragn. Préagn. Typ Chi 2 p Chi2- p Binom p Leh-

12 Haufi gkeiten wunkorr Betzin Test Test macher
11 135 111.7 0.0509 0.1228 T 4.863 0.027444 0.013924 0.000076
12 108 131.3 0.0531 0.1283 A 4,136 0.041970 0.020433 0.000076
21 31 32.6 0.0030 0.0073 A 0.082 0.774710 0.768160 0.677569
2 2 40 38.4 0.0031 0.0074 T 0.070 0.791794 0.784591 0.677569
31 57 69.9 0.0257 0.0621 A 2.370 0.123724 0.100314 0.014557
32 95 82.1 0.0264 0.0637 T 2.016 0.155686 0.124834 0.014557
41 39 47.8 0.0169 0.0407 A 1.621 0.202917 0.183423 0.055615
4 2 65 56.2 0.0171 0.0414 T 1.379 0.240251 0.216118 0.055615
Sum 570 570.0 16.536 0.000880 ; fg = 3

>> Pragnanz unkorr: Unkorr. Werte Q der Pragnanz ("determ nation coefficient")
>> Pragnanz Betzin: Maxi mumkorrigierte Werte Q =Q Qrax<=1 genéll Betzin et al.

>> Alle p-Werte beziehen sich auf z we i seitige Tests.

>> Zur konfirmatorischen Anal yse ist eine a-Korrektur (z.B. Bonferroni, hier per
>> g*=a/8 bzw. p’ =8*p) der p-Werte durchzuf ihren!

Literatur:

J. Krauth, A Lienert (1973) Di e Konfigurationsfrequenzanal yse. Karl Al ber Freiburg
J. Bortz et al. (2008) Verteilungsfreie Methoden. 3. Aufl. Springer-Verlag

W Lehmacher (1981) Sinultaneous test procedure in configural frequency anal ysis.
Biom J. 23, 5, pp. 429-436.

J. Betzin, P. Bollnmann-Sdorra (2003) On the determ nation coefficient in CFA
Psychol ogy Sci ence 45, 2, pp.400-20

* % %

Vorsicht: Der Freiheitsgrad der Tafel wird bei Bortz et al. nicht korrekt angegeben; richtig ist hier der
Freiheitsgrad df=(4-1)-(2-1)=3. Zur Validierung des Lehmacher- und Binomial-Tests vgl. Lehmacher
(1981) (im Test wurden Lehmachers PrifgroRen Zj reproduziert, im Programm werden p-Werte
angegeben) und Krauth-Lienert (1973).

In der angegebenen Tafel bedeutet ein Typ eine Zelle mit einer héheren beobachteten als erwarteten
Haufigkeit, ein Antityp ist umgekehrt definiert als eine unterfrequentierte Zelle. Eine Beurteilung erfolgt
optimal mit Hilfe des Lehmacher-Tests entsprechend der p-Werte in der letzten Spalte (bitte aber auch
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die Pragnanzmal3e beachten!), wobei im Falle einer konfirmatorischen Analyse eine a-Korrektur zum
Beispiel nach Bonferroni oder giinstiger nach Bonferroni-Holm durchgefiihrt werden sollte.

Mehrstichproben-Konfigurationsfrequenzanalyse: zwei Stichproben (hier Manner und
Frauen) werden anhand der Merkmale Suizidmotivation (1) (Somatische Erkrankung, Psychische
Erkrankung, Alkoholismus) und dem Suiziderfolg (2) klassifiziert. Nullhypothese ist, dass M&nner und
Frauen bezuglich der sechs Merkmals-kombinationen homogen sind. Das Beispiel von Bortz et al.
(1990, p.158) findet sich auch in dem Buch von Krauth und Lienert zur KFA. Die Dateneingabe
(absolute Haufigkeiten der Zellen) entspricht der Einstichproben-KFA, wobei die Haufigkeiten der hier
2 Stichproben "nebeneinander” eingegeben werden:

* % %

Konfi gur ati onsfreqguenzanal yse KFA a

Bezei chnung: Bortz-Lienert-Boehnke p. 158

Konf  Absol ute Haufi gkeiten

12 Stichpr 1 Stichpr 2 Summre
11 86. 00 64. 00 150. 00
12 16. 00 18. 00 34.00
21 61. 00 76. 00 137. 00
22 25.00 47.00 72.00
31 47. 00 7.00 54. 00
32 27.00 8.00 35. 00
Sum 262. 00 220. 00 482. 00
Konf Erwartete Haufigkeiten

12 Stichpr 1 Stichpr 2 Sunmmre
11 81. 54 68. 46 150. 00
12 18. 48 15.52 34.00
21 74. 47 62. 53 137.00
22 39.14 32. 86 72.00
31 29.35 24. 65 54. 00
32 19.02 15.98 35. 00
Sum 262. 00 220. 00 482. 00
Konf PrafgréBen y2 mit df=1

12 Stichpr 1 Stichpr 2 Sumre
11 0.24 0. 29 0.54
12 0.33 0.40 0.73
21 2. 44 2.90 5.34
22 5.11 6. 08 11.19
31 10. 61 12. 64 23.25
32 3.34 3.98 7.32
Sum 22. 07 26. 29 48. 36

PrifgroRe y2 = 48.36 mit df =5 ( p = 0.000000 )

Konf p-Werte zu PrufgroBen x2 mit df=1

12 Stichpr 1 Stichpr 2 Sumre
11 0. 620988  0.589482  0.464247
12 0.563812  0.528774  0.392918
21 0.118574  0.088518 0.020875
22 0.023836  0.013661  0.000823
31 0.001125 0.000378 0.000001
32 0.067487  0.046007 0.006802
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Zur konfirmatorischen Anal yse ist eine a-Korrektur (z.B. Bonferroni, ao*=a/6 fir die
“Summe*) der p-Werte zum Chi2-Test durchzuf Ghren!

Literatur:

J. Bortz et al. (1990) Verteilungsfreie Methoden. Springer.

J. Krauth, A Lienert (1973) Die Konfigurationsfrequenzanal yse. Verlag Karl Al ber
Frei burg, Minchen.

Clusterung kategorialer und binarer Daten: Der Datensatz (Lautsch/Lienert 1993) gibt die
beobachteten und die unter der Cluster-Nullhypothese erwarteten Haufigkeiten von Mustern aus t=5
Ja-Nein-Symptomen bei n=150 psychosomatisch Depressiven wieder. Die erwarteten Haufigkeiten er-
rechnen sich mit e=n/2"t. Z.B. weist der erste p-Wert des Musters “+++++” ein Cluster von 12
Patienten aus, die an allen 5 Symptomen leiden.

* k%

Cl ust erung kat eqgori al er Daten a
Konf Absol. Erwart. Chi 2 - p Chiz-

12345 Hauf i gkei ten Test Test
+ + + + + 12 4.69 11.408 0.000731***
+ + + + - 4 4. 69 0.101 0.750832
+ + + - + 7 4.69 1.141 0. 285476
+ + + - - 1 4.69 2.901 0.088534
+ + - + + 7 4.69 1.141 0. 285476
+ + - + - 2 4.69 1.541 0.214494
+ + - - + 7 4. 69 1.141 0. 285476
+ + - - - 1 4.69 2.901 0.088534
+ - + + + 0 4. 69 4.688 0.030383*
+ -+ + - 2 4. 69 1.541 0.214494
+ - + - + 1 4. 69 2.901 0.088534
+ - 4+ - - 0 4.69 4.688 0.030383*
+ - -+ + 0 4. 69 4.688 0.030383*
+ - - + - 2 4.69 1.541 0.214494
+ - - - 4+ 0 4. 69 4.688 0.030383*
+ - - - - 0 4.69 4.688 0.030383*
-+ + + + 7 4. 69 1.141 0. 285476
-+ 4+ + - 4 4.69 0.101 0.750832
-+ + -+ 11 4. 69 8.501 0.003550**
-+ o+ - - 7 4.69 1.141 0. 285476
-+ -+ + 7 4. 69 1.141 0. 285476
-+ -+ - 8 4.69 2.341 0.126022
-+ - -+ 9 4. 69 3.967 0.046387*
-+ - - - 17 4.69 32.341 0.000000***
e 2 4. 69 1.541 0.214494
A 1 4.69 2.901 0.088534
- -+ - 4+ 2 4. 69 1.541 0.214494
- -+ - - 9 4.69 3.967 0.046387*
- - -+ 4+ 0 4. 69 4.688 0.030383*
- - -+ - 5 4.69 0.021 0.885234
- - - -+ 4 4. 69 0.101 0.750832
- - - - - 11 4.69 8.501 0.003550**

Chi2-Werte heuristisch mt df=1 prifen!

Literatur: E. Lautsch, G A Lienert (1993) Binardatenanal yse. Beltz-Verlag
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Diskrimination kategorialer und binérer Daten: Der Datensatz (Krauth (1993, p. 127) gibt
die beobachteten Haufigkeiten von Mustern aus t=5 Ja-Nein-Symptomen bei n1=6117 schwangeren
und n2=7448 nicht-schwangeren Frauen. Es fragt sich, ob sich die beiden Gruppen bezlglich der 5
Symptome unterscheiden bzw. ob es fur die eine und/oder die andere Gruppe typische sog. “Diskrimi-
nanztypen” gibt. Da es sich um ein exploratives Verfahren handelt, wurden die Fisher'schen exakten
p-Werte keiner alpha-Adjustierung (zum Beispiel nach Bonferroni-Holm) unterzogen, die aber - so bei
Krauth (1993) - prinzipiell denkbar ist, um keine “Artefakte” von Diskriminanztypen zu erhalten.

* k%

KFA: Di skri m nanzanal yse bi narer und kateqgori al er Daten a

Konfi gurat Absol ute Haufi gkeiten Fisher's p Zuor dnung zu
12345 Stichpr 1 Stichpr 2 (einseitig) Sti chprobe

+ + 4+ + + 0. 00 9. 00 0. 004525 2%*
++ + + - 0. 00 43. 00 0. 000000 2x*x
+ + + - + 0. 00 74.00 0. 000000 2% **
++ + - - 8. 00 590. 00 0. 000000 2x*x
+ + - + + 0. 00 0. 00 1. 000000 2

+ + -+ - 2.00 9.00 0. 064361 2
++ - -+ 1.00 18. 00 0. 000186 2% **
++ - - - 64. 00 224.00 0. 000000 2xxx
+ -+ + + 0. 00 5.00 0. 049870 2%

+ -+ + - 7.00 36. 00 0. 000065 2Fx*
+ -+ -+ 0. 00 30. 00 0. 000000 2% *x
+ -+ - - 59. 00 517.00 0. 000000 2Fx*
+ - - + 4+ 1.00 2.00 0. 573359 2

+ - -+ - 36. 00 23.00 0. 009959 1**
+ - - - 4+ 8. 00 18. 00 0. 100503 2

+ - - - - 1144. 00 636. 00 0. 000000 1***
-+ 4+ + + 0. 00 6. 00 0. 027373 2*
-+ + + - 4.00 57.00 0. 000000 2% **
-+ 4+ -+ 0. 00 95. 00 0. 000000 2% *x
-+ + - - 27.00 954. 00 0. 000000 2F**
-+ -+ + 2.00 0. 00 0. 203329 1
-+ -+ - 14. 00 32.00 0. 030467 2%
-+ - -+ 4.00 33.00 0. 000008 2% *x
-+ - - - 187. 00 526. 00 0. 000000 2Fx*
- -+ + + 1.00 4.00 0. 254768 2

- -+ o+ - 17.00 59. 00 0. 000031 2F**
- -+ -+ 0. 00 48. 00 0. 000000 2% *x
- -+ - - 162. 00 1247. 00 0. 000000 2Fx*
- - -+ o+ 6. 00 2.00 0. 089276 1

- - -+ - 82. 00 35. 00 0. 000000 1***
- - - - 4+ 20. 00 56. 00 0. 000567 2% *x
- - - - - 4261. 00 2060. 00 0. 000000 1x**
Sum 6117. 00 7448. 00

Fi sher's exact Test: *:p<0.05, **:p<0.01, ***:p<0.001
Es wrde k e i n e Al pha-Adjustierung durchgefihrt!

Literatur:
E. Lautsch, S. von Weber (1995) Methoden und Anwendungen der KFA. Beltz.
J. Krauth (1993) Einfuhrung in die KFA Beltz.
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A.6 Tests auf Gaul3-Verteilung -

y>-Anpassungstest

Shapiro-Wilk-Test
Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test
Mudholkar-Test (multivariat)

David-Test ("Schnelltest")

Grubbs-Test (Ausreil3er-Test)

Graphik zum y2-Anpassungstest
Graphik zum Kolmogoroff-Smirnoff-Test
Quantil-Quantil-Plot (“QQ-Plot”)

y2-Anpassungstest: Es ist zu beurteilen, ob eine Stichprobe denkbarer Weise einer GaufR-
Verteilung entstammt; der Test wird im Programm durch eine Graphik der Haufigkeiten ergénzt (Histo-
gramm und angepasste Gaul3-Verteilung). Zu den verwendeten Daten von Graf et al. (1987, p.393) ist
zu bemerken, dass der x2Test bei kleinen Stichproben an sich kontraindiziert ist; besser sollte in
solchen Fallen Shapiro-Wilk's Test oder Kolmogoroff-Smirnoff's Test verwendet werden.

* k%

v2 - Anpassungst est

Ei ngabedatei ist G af393. DAT
Untersucht wird Variable 1

Ei ngel esene Dat en:
470 490 478 484 484 464 448 473 453 453 461

Intervall Beobacht et e Erwartete

Hauf i gkei t Haufi gkei t

1 3. 0000 1.4751

2 2.0000 2.7096

3 2. 0000 3. 0326

4 3. 0000 2. 0679

5 1. 0000 0. 8591
Pr uf gr 6Re Chiz = 2.5571
Freiheitsgrad fg = 2
und p = 0.278436

Literatur: L. Sachs (1992) Angew. Statistik, Springer-Verlag, Kap.43

Shapiro-Wilk-Test: Es ist zu beurteilen, ob eine Stichprobe denkbarer Weise einer GauR-Ve-
rteilung entnommen ist. Der Shapiro-Wilk-Test ist der vermutlich giinstigste Test fiir diese Frage-
stellung. Die Daten zum Test finden sind in Graf et al. (1987, p.393):

* k*

Shapi ro- W1 k- Test -

Ei ngabedatei ist Graf393. DAT
Untersucht wird Variable 1

Ei ngel esene Dat en:
470 490 478 484 484 464 448 473 453 453 461
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Shapiro-WIlk's PrifgroBe W= 0.9473 (p > 0.100000 exakter Wert (n<50))
Royston's PriufgroRe Z(W = -0.2198 (p = 0.586977 approximativ (nx 7))
Literatur:

S.S. Shapiro, MB. WIlk (1965) An analysis of variance test for nornmality (conplete
sanpl es). Bionetrika 52, pp.591-611.

J.P. Royston (1982) An extension of Shapiro and WIk's test for normality to large
sanples. Appl. Stat. 31, 2, pp. 115-24.

Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test: Es ist zu beurteilen, ob eine Stichprobe méglicher-
weise einer Gaul3-Verteilung entstammt. Der Test wird im Programm durch eine testanaloge Graphik
der kumulativen Haufigkeiten ergénzt. Ein Test fur bekannte p und o2 (die ursprungliche Version von
Kolmogoroff & Smirnoff) ist ebenfalls moglich. Hier ein Beispiel mit Daten aus Graf et al. (1987,
p.393):

* k%

Kol onbgoroff-Sm rnoff-Lilliefors-Test a

Ei ngabedatei ist G af393. DAT
Untersucht wird Variable 1

Ei ngel esene Dat en:
470 490 478 484 484 464 448 473 453 453 461

Berechnetes Arithneti sches Mttel Xquer = 468.909088

Ber echnet e St andar dabwei chung SD = s = 14. 250997
Kol nogorof f-Smirnoff-Lilliefors' delta = 0. 140591 : p > 0.100000 (tabellarisch)
Dal | al - W1 ki nson-korrigierter p-Wrt zum KSL- Test p = 0.978178 (enpfohl en)

Literatur:

A. Kol mogoroff (1941) Confidence limts for an unknown distribution function. Ann.
Math. Stat. 12, pp. 461-463.

N. Smirnoff (1948) Tables for estimating the goodness of fit of enpirical
distributions. Ann. Math. Stat. 19, pp. 279-281.

HW Lilliefors (1967) On the Kol nogoroff-Smrnoff test for normality with mean and
variance unknown. J.Am Stat.Ass. 62, pp. 399-402.

GE Dallal, L. WIlkinson (1986) An Analytic Approximation to the Distribution of
Lilliefors' Test Statistic for Normality. Am Stat. 40, pp. 294-6.

Mudholkar-Test: Es sollen 15 Studenten beziiglich 4 Variablen beurteilt werden. Zur Prifung der
Voraussetzung ,Gaul3-Verteilung® fur den intendierten Hotelling's T2-Test (vgl. weiter unten) wird ein 4-
variater Mudholkar-Test durchgefiihrt. Die Daten und die Fragestellung ist Kramer (1972, p.52)
entnommen; es ist zu bemerken, dass die Zielgrof3en in Kramer's Beispiel qualitativer Natur sind, so
dass eher an eine Auswertung mit Friedman's Rang-Varianzanalyse gedacht werden sollte.

* k%

Mudhol kar - Test a

Ei ngabedat ei ist Kramer54A. DAT
davon Vari abl en 5(Verbal _0), 6(Mat hSATO), 7(English0), 8(MathAchO0)

Var. 5 Var . 6 Var. 7 Var . 8

i
1 -28.0000 -26.0000 -17. 0000 18. 0000
2 -146.0000 -20.0000 -45.0000 -59.0000
3 -15. 0000 20. 0000 -143.0000 12. 0000
4 3. 0000 26. 0000 66. 0000 -1. 0000
5 137. 0000 75. 0000 79.0000 -38.0000
6 -126.0000 -63.0000 -128.0000 -69.0000
7 -67.0000 -20.0000 -149.0000 -22.0000
8 65. 0000 -50.0000 102. 0000 34. 0000
9 -100.0000 -67.0000 -144.0000 -48.0000
10 51. 0000 -3. 0000 6. 0000 28. 0000
11 16. 0000 -60.0000 60. 0000 47. 0000
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12 3. 0000 26. 0000 -67.0000 - 30. 0000
13 - 8. 0000 29. 0000 -45. 0000 66. 0000
14 9. 0000 7.0000 -15. 0000 45. 0000
15 86. 0000 44. 0000 123. 0000 -11. 0000

Mudhol kar - Test auf 4-variate Gaul3-Verteil ung:
PrufgrofRe N = 1.3472 ( p = 0.177909 ) (asynptotisch)

Mar gi nal verteil ungen (univariate Kol nogor of f-Sm rnoff-Tests)

5: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.1125 (p > 0.20 (Dallal-korrigiert))
6: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.1169 (p > 0.20 (Dallal-korrigiert))
7: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.1406 (p > 0.20 (Dallal-korrigiert))
8: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.0850 (p > 0.20 (Dallal-korrigiert))
Literatur:

G S. Mudhol kar et al. (1992) A test of p-variate normality. Bionetrika 79, 4, pp.
850-4.

* % %

Der Originalartikel von Mudholkar et al. enthalt kein Beispiel, so dass zur Uberpriifung des Programms
Per-Hand-Berechnungen durchgefihrt wurden.

David-Test: Es ist zu beurteilen, ob eine Stichprobe méglicherweise aus einer GauR-Verteilung
entnommen ist. Der David-Test wird in BiAS. zum raschen Uberblick liber die gesamte Datensituation
einer Datei verwendet, bei speziellen Fragestellungen empfehlen sich eher andere Testverfahren, z.B.
Shapiro-Wilk's Test oder Kolmogoroff-Smirnoff's Test. Der Datensatz des Beispiels von Graf et al.
(1987, p.393) umfasst nur eine Variable, in umfangreicheren Datensdtzen werden alle oder eine
selektierte Anzahl von Variablen bzw. Spalten - auch unter Beriicksichtigung vielleicht vorhandener

Gruppierungsvariablen - getestet:
* k%

Davi d- Test N

Ei ngabedatei ist G af393. DAT
Untersucht wird Variable 1

Ei ngel esene Dat en:
470 490 478 484 484 464 448 473 453 453 461

Var n Davi d p
1 11 2.9472 >0.10
Literatur:

H A David, HO Hartley, E S. Pearson (1954) The distribution of the ratio, in a
single normal sanple, of range to standard deviation. Bionetrika pp.482-493

E.S. Pearson, MA. Stephens (1964) The ratio of range to standardeviation in the
same normal sanple. Bionetrika 51, pp. 484-487.

Grubbs-Test: Es ist zu beurteilen, ob eine Stichprobe AusreiRerwerte enthélt. Der Grubbs-Test
kann versagen, wenn nicht nur ein Ausrei3er, sondern eine Gruppe von Ausreif3ern existiert. In den
Daten von Graf et al. (1987, p.391) wird der Wert x=527 als Ausreil3er entdeckt:

* k *

G ubbs- Test a

Ei ngabedatei ist Graf391. DAT
Unt ersucht wird Variable 1

Benerkung: Die Datei G af391. DAT ist die gleiche Datei wie G af393:dat (vgl. z.B.
W | k- Shapi ro- Test), jedoch ergéanzt durch den 4. Wert X=527 als “AusreiBer"“!
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1. 470 7. 464
2: 490 8: 448
3: 478 9: 473
4: 527 10: 453
5: 484 11: 453
6: 484 12: 461
Durchschnitt = 473. 7500
St andar dabwei chung = 21. 5833
Spannweite = 79. 0000
Fal | zahl n = 12
Nr . Wer t Pr uf gr 6R3e p (1s.) p (2s.)
M ni mum 8 448. 0000 1.1930 1. 000000 1. 000000
Maxi mum 4 527. 0000 2. 4672 0.017687 0. 035374

p(1ls.): Einseitiger p-Wert & p(2s.): Zweiseitiger p-Wert
Zwei seitiger Test: p = Mninmunm{p(2s.)} = 0.035374

Literatur:
F.E. Grubbs, G Beck (1972) Extension of sanple sizes and percentage points
for significance tests of outlying observations. Technom 14, 4, pp. 847-54

Graphik einer angepassten Gaul3-Verteilung: Es wurden die Daten aus der Datei
Graf.393 verwendet (Berechnung vgl. Anpassungstest). Die Abweichungen der empirischen von der
theoretischen Kurve bilden die Testgrundlage. (Vorsicht: mdglichst “grof3e” Fallzahlen verwenden!)

ChiZz-Anpassungstest

I ~
0.24j /’\

0.00- T T T T T
445 450 455 460 465 470 475 480 485 490 495
Fallzahl: n=11 Varl

Graphik einer angepassten Gaul3-Verteilungsfunktion: Es wurden die Daten aus Datei
Graf.393 verwendet. Die maximale Abweichung der Kurven entspricht der Prifgrofie des Kolmogoroff
- Smirnoff - Tests (alle Berechnungsergebnisse in BiAS. via Lilliefors-Dallal-Wilkinson-Variante).

Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test

Die Skalierungsintervalle speziell in der Darstellung der Dichtefunktion der Gauf3-Verteilung kénnen
optional frei gewahlt werden. In der Voreinstellung benutzt BiAS. die Sturges’sche Regel zur Fest-
legung der Anzahl Intervalle.

V'S
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QQ-Plot zur Anpassung an eine Gaul3-Verteilung: Das QQ-Plot kann zur graphischen
Bewertung der Anpassung von Daten an eine Normal- oder - je nach Einstellung im Dialog, Radio-
Buttons "Typ" - an eine Log-Normalverteilung verwendet werden. n2 (,Eta?") ist der Anteil der aufge-
klarten Varianz an der Gesamtvarianz; zur Bewertung der GréRenordnung von n2 kann man die -
wenn auch nur heuristisch begriindete - Faustregel verwenden: "Mindestens 85% kann als "akzep-
tabel", mindestens 90% als "gut" und mindestens 95% als "sehr gut" bewertet werden. Optimal ist
naturlich ein Wert von n2 nahe bei dem Maximalwert von 1. Prinzipiell erscheint es sinnvoll zu sein, zur
Entscheidungsfindung einen objektiven statistischen Test heranzuziehen: Im Programm ist dazu etwa
der Kolmogoroff-Smirnoff-Lilliefors-Test verfugbar.

Zur Quantil-Transformation kdnnen unterschiedliche Standardverfahren gewahlt werden. Géngig sind
die beiden Methoden "Rankit" und "Blom".

Zur Verifikation wurde ein Beispiel von Persike (2010) verwendet, die Daten finden sich unten. ,Werte"
sind Persikes Testdaten, ,TrnWerte* ist zur Uberpriifung der Log-Normalverteilung exponentiell trans-
formiert.

Eine textliche Ausgabe ist nicht vorgesehen, eta? findet sich in der Graphik.

* k%

Datei ..\Valide\Persike. DAT a

Nr.: Werte TrnWrte
44. 00 81. 4509
61. 00 445.8578
48.00 121.5104
68. 00 897.8473
25.00 12. 1825
60. 00 403. 4288
41. 00 60. 3403
37.00 40. 4473
45. 00 90. 0171
10: 36.00 36. 5982
11: 43.00 73. 6998
12: 53.00 200.3368

CcCoNoahwh R

QQ-Plot fur "Werte"”

2.0
1.5
1.0
0.5
0.0
-0.5
-1.0
-1.5

2.0 - . . . . . . ]
-20 -15 -1.0 -05 0.0 0.5 1.0 1.5 2.0
Fallzahl: n=12 — eta®=97.3% — Skalen in SD Erwartetes Quantil

Beobachtetes Quantil

Literatur:

Persike, M. (2010) Vorlesung "Mathematische und statistische Methoden 11" des Psychologischen
Instituts der Universitat Mainz.

Gibbons, J., Chakraborti, S. (2010) Nonparametric statistical inference, 5th ed. CRC Press - A
Chapman and Hall Book.
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A.7 Regressions- und Korrelationsrechnung a

Einfache lineare Regression mit Graphik

Vergleich zweier Regressionsgeraden
Hahn-Prognoseintervall mit Graphik

Multiple Regression mit Abbau-Verfahren

Multiple Regression mit additiven und multiplikativen Termen
Logistische Regression mit Abbau-Verfahren

Polynomiale Regression mit Graphik und Abbau-Verfahren
Zirkulare Regression und Korrelation mit Graphik

Einfache lineare Korrelation

Vergleich zweier unabhangiger Korrelationskoeffizienten
Vergleich zweier abhangiger Korrelationskoeffizienten
Trivariate Multiple Korrelation (quantitativ und ordinal)
Trivariate Partielle Korrelation (quantitativ und ordinal)
Rang-Regression (X:quantitativ, Y:ordinal)
Rang-Korrelation: Spearman’s rho und Kendall’s tau
Pearson-Korrelationsmatrix

Spearman-Korrelationsmatrix

Intracluster-Korrelation (quantitativ und dichotom)
Intraclass-Korrelation (in A.15)

Bland-Altman-Regression (in A.18)
Passing-Bablok-Regression (in A.18)

Lin's Konkordanz-Korrelation (in A.18)

Cox-Regression (in A.10)

Punktbiseriale Korrelation dichotom vs. quantitativ oder ordinal

Einfache lineare Regression: Hangt die Gewichtszunahme (Y="IncrWeight") von Neuge-
borenen vom Geburtsgewicht (X="Birthweight") ab? Die Daten entstammen Armitage und Berry
(1988, p.148), eine Graphik (weiter unten) ist mdglich:

* % %

Ei nf ache |ineare Regression

Nanme der Ei ngabedatei: Arnitage. 148
Model | 1 Y=X2=R(0) +3(1) X1

I ncr eWei
Bi r t hWei

Zi el gr 6Re Y = Variable 2
Ei nfl ussgréRe X = Variable 1

Ei ngel esene Dat en:

O~NOOThWN B
~
N
[EEY
o
~
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9 120 81
10 114 84
11 29 115
12 42 118
13 48 128
14 50 128
15 69 123
16 59 116
17 27 125
18 60 126
19 71 122
20 88 126
21 63 127
22 88 86
23 53 142
24 50 132
25 111 87
26 59 123
27 76 133
28 72 106
29 90 103
30 68 118
31 93 114
32 91 94

Anzahl fehlender Werte: O

Regression Y auf X

Regr essi onskoeffizient b = -0.8643
Konst ant er Achsenabschnitt ¢ = 167. 8701
TestgroRe t der Regression t = 4.9198
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000029
Stichprobenunfang n = 32
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 30

Konfi denzintervalle fir R1 (Steigung):

P=0.95 ( -1.2231, -0.5055)
P=0.99: ( -1.3475 -0.3812)

Konfi denzintervalle fir RO (Achsenabschnitt):

0.95: ( 127.2633, 208.4769)

P
P =0.99: ( 113.1913, 222.5489)

Regression X auf Y:

Regr essi onskoeffizient b = -0.5166
Konst ant er Achsenabschnitt c = 148. 5760
TestgroRe t der Regression t = 4.9198
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000029
Sti chprobenunfang n = 32
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 30

Durchschnitte, Quadratsumen und Streuungen:

Sume der Quadrate Sxx = 10262. 0000
Sunme der Quadrate SQyy = 17168. 4688
Sunme der Produkte SPxy = -8869. 7500
Durchschnitt Xquer = 111. 7500
Durchschnitt Yquer = 71.2813
Streuung £x = 331. 0323
Streuung Sy = 553. 8216
Kovarianz S xy = -286.1210
Reststreuung &x.y = 189. 3206
Reststreuung Sy.x = 316. 7361

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap. 51
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Vergleich zweier Regressionskoeffizienten: Es wurde die Wirkung des Gonadotropinge-
haltes zweier Harnextrakte auf das Uterusgewicht von Mausen untersucht (Linder und Berchtold
(1982, p.191)). Da bei derartigen Versuchen die Wirkung in aller Regel linear mit dem Logarithmus der
Dosis ansteigt, wird bei den folgenden Berechnungen der Logarithmus dualis verwendet. Die hier
einzugebenden KenngroRen wurden mit Hilfe der Regressionrechnung ermittelt; die zugehdrigen
Daten finden sich im Anschluss.

* % %

Vergl ei ch _zwei er _Regressi onskoeffizi enten a
1. Regression 2. Regression

Sti chpr obenunf dnge n: 15 15

St ei gungen b: 259. 0000 218. 0000

Achsenabschnitte c: 336. 9330 112. 0670

Dur chschnitte Xquer: 0. 0000 1. 0000

Durchschnitte Yquer: 336. 9330 330. 0670

Streuungen & x: 0. 7143 0. 7143

St reuungen SPy: 56304. 5000 44603. 6016

Rest streuungen S2(umR.): 9034. 8213 11477. 7090

Honogeni t & der Varianzen (zweiseitig):

Pruf groBe F = 1.2704 mit fg=( 14, 14 ) ( p = 0.660446 )
Test von Ho(R11=R12) fir die Steigungen R1:

G ei che Restvarianzen:

PrifgroBe t = 0.9053 nit fg = 26 ( p = 0.373639 )
Ungl ei che Restvarianzen, nl, n2>20:

Prif gr 6Be Z = 0. 9053 ( p = 0.365327 )
Ungl ei che Restvarianzen, nl<20 oder n2<20:

PrifgroBe t = 0.9053 nit fg = 26 ( p = 0.373639 )

Falls parallel: Test von Ho(R01=R02) fur die Achsenabschnitte RO:
PriufgroBe t = 5.6585 mt fg = 26 ( p = 0.000006 )

onfidenzintervalle fir R11-B12 (Steigungen):

P =0.95 ( -52. 0965, 134. 0965)
P =0.99: ( - 84. 8502, 166. 8502)
Falls parallel: Konfidenzintervalle fir R01-R302 (Achsenabschnitte):
P =0.95 ( 156. 2329, 334. 4992)
P =0.99: ( 124. 8736, 365. 8584)

Falls nicht parallel: Konfidenzintervalle fir Schnittpunkt (Aszisse!):

VORSICHT: Die Fieller-Konfidenzintervalle sind nur gultig, wenn der Schnittpunkt
S=-5.4845 der Regressionsgeraden im Bereich des untersuchten Intervalls der
Abszi sse |iegt.

Zur Orientierung (Xquer, SD pooled): S = Xquer -7.09 * SD (p < 1lE-6!!)
P =0.95 ( -1. 1510, 5. 0310)

P =099 ( -0.7212, 3. 1424)

Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap. 558.
A Linder, W Berchtold (1982) Stat. Methoden, Birkhauser, p.190ff.

Daten zum Vergleich zweier Regressionsgeraden: Daten aus Linder und Berchtold (1982, p.191):

Edi t or: Ausdrucken a

Di e Datei Linder.191 unfasst 3 Spalten bzw. 30 Zeilen (.3Kb).

Vari abl ennanmen der Datei Linder. 191:
1: Dosi s 2: Ld( Dosi s) 3: Wrkung 4: Extr akt
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Ausgabe der Datei Linder.191:

Nr 1 2 3 4 Nr 1 2 3 4
1: 0.5 -1 831 16: 1.0 0 164 2
2: 0.5-1 841 17: 1.0 0 255 2
3: 0.5-1 901 18: 1.0 0 64 2
4: 0.5 -1 84 1 19: 1.0 0 95 2
5. 0.5-1 751 20: 1.0 0 154 2
6: 1.0 0560 1 21: 2.0 1 150 2
7: 1.0 0 268 1 22: 2.0 1 350 2
8: 1.0 03721 23: 2.0 1275 2
9: 1.0 0 247 1 24: 2.0 1 122 2

10: 1.0 0 1851 25: 2.0 1 410 2

11: 2.0 1 710 1 26: 4.0 2 487 2

12: 2.0 15161 27: 4.0 2 525 2

13: 2.0 16201 28: 4.0 2 585 2

14: 2.0 15101 29: 4.0 2 600 2

15: 2.0 16501 30: 4.0 2 715 2

Polynomiale Regression mit Abbau-Verfahren: In Hartung et al. (1982, p.592) wird die
Wirkung einer Stimulanz (X) auf das Leistungsvermdgen (Y) untersucht. Es wird im Ansatz ein
kubischer, also polynomialer Zusammenhang unterstellt. Die angepasste Funktion kann optional nach

Abfrage auch als Graphik dargestellt werden.
* k%

Pol ynoni al e Regression nit Abbau -

Ei ngabedatei ist Hartung592. DAT

Variable 2
Variable 1

Zi el gr 6Re Y
Ei nfl ussgr6Re X

Lei stung
Dosi sSti

Model | : Leistung = b(0) + b(1)*DosisSti”1 + b(2)*DosisSti”~2 + b(3)*DosisSti”3

N <
<

CRPWWINIOINOINNOIAOW
ONUTOOWAOUUIWR®O~NON
WNNDMNNNERERRPRRPRPOOOOO
COODRNOOOIENODMOANO

Resi duen- Ausr ei Rer - Test (Grubbs/David): p>0.10: K!

Tabel | e der Varianzanal yse (vol | standi ges Mdell):

Auf der Regression: 5.9277E+01 3 1.9759E+01 8.4292E+01 0. 000000
Um di e Regression: 2. 8129E+00 12 2. 3441E-01
Tot al : 6. 2090E+01 15
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0. 9547
0.9771

Mul ti pl es Besti mmt heitsmal B
Mul ti pl er Korrel ati onskoeffizient R

Priufung der partiellen Regressionskoeffizienten b(i):

i b(i) s(b(i)) F dfil  df2 p
0 3. 30075
1 6.16048  1.1627E+00  2.8074E+01 1 12 0. 000189
2 -2.57428  9.1837E-01  7.8574E+00 1 12 0. 015952
3 0.07136  2.0096E-01  1.2611E-01 1 12 0. 728664

Abbau des Model | s: Vol | st &ndi ger Abbau fur al pha=0 !
Model | abbau: Die EinflussgréfRe Nr. 3 des Modells wird jetzt elimniert:

0. 9542
0.9768

Mul ti pl es Besti mmt heitsmal B
Mul tipler Korrel ati onskoeffizient R

Prifung der partiellen Regressionskoeffizienten b(i):

i b(i) s(b(i)) F df1  df2 p
0 3. 37868
1 5.78740  4.8104E-01  1.4474E+02 1 13 0. 000000
2 -2.25315  1.5468E-01  2.1219E+02 1 13 0. 000000

Abbau beendet: Noch vorhandene Variabl en signifikant bei al pha=0.01!

Achtung: Die Nunerierung der Koeffizienten bezieht sich auf die Reihenfolge der
Sunmanden i m Model |, nicht auf die Nunerierung in der Datei!!

Literatur:
M M Tatsuoka (1971) Miltivariate Analysis. John W] ey.
B. Flury, H Riedwl (1983) Angew. nultivariate Statistik, Fischer.

Multiple Regression: Hartung et al. (1982, p.599) untersuchen wird die Bearbeitungszeit (Y)
eines Werkstuckes in Abhangigkeit vom Durchmesser (X1) und der Lénge (X2) der Werkstticke:

* k%

Mul ti pl e Regressi on a

Nane der Ei ngabedatei: Hartung. 599

Model | 1 Y=X1=R(0) +R( 1) * X2+[( 2) * X3

Zi el gr 6Re Y = Variable 1 Bear bZei
Ei nfl ussgro6Ren X = Variable 2 Dur chmes
Variable 3 = Lange

COVENOUTAWNR
N
\l
OROWWU WA A
N
~

[EEY
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Tabel | e der Varianzanal yse:

SQ  df S? F p
Auf der Regr.: 4.3303E+02 2 2.1651E+02 4.3335E+01 p = 0.000114
Um di e Regr.: 3. 4974E+01 7 4.9963E+00
Total : 4. 6800E+02 9

Besti mmt hei tsmaR B = 0. 9253

Pr if ung der Koeffizienten b(i):

i b(i) F df p
0 -12.37866

1 6. 82892 7. 9333E+00 7 0. 000046
2 0. 24063 7.5785E+00 7 0. 028384

Literatur: MM Tatsuoka (1971) Miltivariate Analysis. John WI ey.

Abbaumodell zur Regression: Flury und Riedwyl (Angew. Multivariate Statistik, Fischer 1983)
betrachten die Abhangigkeit der entwickelten Warme beim Harten von Zement in Abhangigkeit von
der Materialzusammensetzung in Form von vier Parametern (“Hall-Daten®). Es ist die Frage, ob weni-
ger als eben diese vier Parameter zur Erklarung der Warmeentwicklung ausreichen. Als Abbruch-
kriterium wird die Signifikanzschwelle a=0.05 fir die partiellen Regressionskoeffizienten verwendet:

* k%

Mul ti pl e Regressi on: Abbauverf ahren a

Ei ngabedatei ist Flury. Dat

Zi el gr 6Re Y = Variable 1 =Y
Ei nflussgréBen X = Variable 2 = X1
Variable 3 = X2
Variable 4 = X3
Variable 5 = X4
Model | : Y = b(0) + b(1)*X1L + b(2)*X2 + b(3)*X3 + b(4)*X4

Resi duen- Ausr ei Rer - Test (G ubbs/David): p>0.10: !

Tabel | e der Varianzanal yse (vol | stéandi ges Mdell):

Auf der Regression: 2.6679E+03 4 6.6697E+02 1.1148E+02 0.000000
Um di e Regression: 4. 7864E+01 8 5.9830E+00

Tot al : 2. 7158E+03 12
Mil ti pl es Bestimmtheitsmal B = 0.9824
Mul tipler Korrelationskoeffizient R = 0.9911

Priufung der partiellen Regressionskoeffizienten b(i):

i b(i) s(b(i)) F dfl  df2 p
0 62. 40535

1 1.55110  7.4477E-01  4.3375E+00 1 8 0. 070822
2 0.51017  7.2379E-01  4.9682E-01 1 8 0. 500901
3 0.10191  7.5471E-01  1.8234E-02 1 8 0. 895923
4 -0.14406  7.0905E-01  4.1280E-02 1 8 0. 844072

Abbau des Mbddel | s: Eliminationskriteriumist al pha=0.05 !
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Model | abbau: Die EinflussgréfRe Nr. 3 des Modells wird jetzt elimniert:

0.9823
0.9911

Mul ti pl es Besti mmt heitsmal B
Mul ti pler Korrel ati onskoeffizient R

Priufung der partiellen Regressionskoeffizienten b(i):

i b(i) s(b(i)) F dfil  df2 p
0 71. 64831
1 1.45194  1.1700E-01  1.5401E+02 1 9 0. 000001
2 0.41611  1.8561E-01  5.0259E+00 1 9 0. 051687
4 -0.23654  1.7329E-01  1.8633E+00 1 9 0. 205395

Model | abbau: Die EinflussgréfRe Nr. 4 des Modells wird jetzt elimniert:

0.9787
0. 9893

Mul ti pl es Besti mmt heitsmal B
Mul tipler Korrel ati onskoeffizient R

Prifung der partiellen Regressionskoeffizienten b(i):

i b(i) s(b(i)) F df1  df2 p
0 52.57735
1 1.46831  1.2130E-01  1.4652E+02 1 10 0. 000000
2 0.66225  4.5855E-02  2.0858E+02 1 10 0. 000000

Abbau beendet: Noch vorhandene Variabl en signifikant bei al pha=0.05!

Achtung: Die Nunerierung der Koeffizienten bezieht sich auf die Reihenfolge der
Sunmanden i m Model |, nicht auf die Nunerierung in der Datei!!

Literatur:
M M Tatsuoka (1971) Miltivariate Analysis. John W] ey.
B. Flury, H Riedwl (1983) Angew. nultivariate Statistik, Fischer.

Hahn-Prognoseintervall: Abhangigkeit der Gewichtszunahme ("IncreWei") vom Geburtsgewicht
("BirthWei") von Neugeborenen. Mit Hilfe der Hahn-Prognose-Intervalle lassen sich mit einer gewun-
schten Konfidenz P zu gegebenen Geburtsgewichten die zugehdrigen Gewichtszunahmen prognosti-
zieren (Armitage und Berry (1988, p.148)). Eine Graphik ist mdglich.

* k *

Hahn- Pr ognose- | nt erval | a

Name der Ei ngabedatei: Arnmitage. 148
Model | : Y=X2=R(0) +R( 1) * X1

Variable 2
Variable 1

I ncr eWei
Bi r t hvei

Zi el gr 6Re Y
Ei nfl ussgréBRe X

Ei ngel esene Dat en:
i Y X

O~NO U WNBE
~
N
[ERY
o
~
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9 120 81

10 114 84

11 29 115

12 42 118

13 48 128

14 50 128

15 69 123

16 59 116

17 27 125

18 60 126

19 71 122

20 88 126

21 63 127

22 88 86

23 53 142

24 50 132

25 111 87

28 72 106

29 90 103

26 59 123

27 76 133

30 68 118

31 93 114

32 91 94

Regression Y auf X

Regr essi onskoeffizient b = -0.8643
Konst ant er Achsenabschnitt ¢ = 167. 8701
Reststreuung S2y.x = 316. 7361
TestgroRe t der Regressiont = 4.9198
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000029
Sti chprobenunfang n = 32
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 30

onfidenzintervalle fir R1

P = 0. 95: ( -1.2231, - 0. 5055)
P =0.99: ( -1.3475, -0.3812)
Konfidenzintervalle fir RO: -
P = 0.95: ( 127.2633, 208.4769)
P = 0.99: ( 113.1913, 222.5489)

Durchschnitte und Quadrat sunmen:

Sume der Quadrate Sxx = 10262. 0000
Sunme der Quadrate SQyy = 17168. 4688
Sunme der Produkte SPxy = -8869. 7500
Durchschnitt Xquer = 111. 7500
Durchschnitt Yquer = 71. 2813
Streuung $x = 331. 0323
Streuung Sy = 553. 8216
Kovarianz S xy = -286.1210

Hahn' s 95% Prognose- | nterval l

X Y~ Untere Grenze Qhere Grenze
70. 000000 107. 367004 67.533180 147. 200836
80. 000000 98. 723709 60. 095810 137. 351608
90. 000000 90. 080406 52. 354523 127. 806290
100. 000000 81.437111 44, 287189 118. 587036
110. 000000 72.793816 35. 878536 109. 709091
120. 000000 64. 150520 27.122078 101. 178963
130. 000000 55.507225 18. 020966 92. 993484
140. 000000 46. 863930 8. 587559 85. 140305
150. 000000 38. 220634 -1.158146 77.599411
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Literatur:
L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap. 51

GJ. Hahn (1972) Simultaneous prediction intervals for a regression nodel.
Technometrics 14, pp. 203-214

Einfache lineare Korrelation: Untersucht wird der Zusammenhang zwischen zwei gleich-
berechtigten, quantitativen GréRen X1 und X2. Sachs (1992, p.522) gibt dazu ein Beispiel an:

* k%

Ei nfache |ineare Korrel ati on -

Nane der Ei ngabedatei: Sachs. 522
Model | 1 Y=X1=R(0) +R( 1) * X2

Variable 1
Variable 2

Zi el gr 6Re Y
Ei nfl ussgr6Re X

Ei ngel esene Dat en:
i Y X

Anzahl fehlender Werte: m ss=0

Korrel ati on:

Korrel ati onskoeffizient r = 0. 7087
Bestimtheitmall B = r2 = 0.5023
Testgro6Re der Korrelation = 2.2464
Uber schrei t ungswahrsch. p = 0. 074612
Sti chprobenunfang n = 7
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 5

Ef f ekt st &rke - Bewertung des Korrel ati onskoeffizienten |r| nach Evans (1996):
<0.2: Poor - 0.2-0.4:weak - 0.4-0.6:npderate - 0.6-0.8:strong - >0.8: optimal

Konfidenzintervalle fir rho:
P =0.95 ( -0.0951, 0.9531)
P =0.99: ( -0.3827, 0.9744)

Durchschnitte und Quadrat sumen:

Sume der Quadrate SXx = 28. 0000
Sume der Quadrate SQy = 77.4286
Sunme der Produkte SPxy = 33. 0000
Durchschnitt Xquer = 14. 0000
Durchschnitt Yquer = 14. 7143
Streuung £x = 4. 6667
Streuung Sy = 12. 9048
Kovarianz S xy = 5. 5000

Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap. 51

J.D. Evans (1996) Straightforward Statistics for the Behavioral Sciences.
Br ooks/ Col e Publishing, Pacific Gove, Calif.

G S. Mudhol kar, M MDernott, D.K Srivastava (1992) A test of p-variate
nornality. Bionetrika 79, 4, pp. 850-4.
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Vergleich zweier unabhéangiger Korrelationskoeffizienten: Dieses Modul dient dem
Vergleich zum Beispiel zweier “Strata” (zum Beispiel Frauen und Manner) beziglich der Korrelation
zweier GroRRen. Ist die Enge des Zusammenhanges in der einen Gruppe die gleiche wie in der
anderen Gruppe? Sachs (1999, Kap. 5) gibt ein gerechnetes Beispiel dazu an.

Falls die verglichenen Koeffizienten nicht signifikant verschieden sind, kann u.a. ein Konfidenzintervall
fur den mittleren Korrelationskoeffizienten angegeben werden.

* k%

Ver gl ei ch zwei er unabhéangi ger Korrel ati onskoeffi zi enten a

Stichwort: Sachs (1999, Kap.5/552)

Korrel ati onskoeffizient rl = 0. 6000
Sti chprobenunfang nl = 28. 0000
Korrel ati onskoeffizient r2 = 0. 8000
Sti chprobenunfang n2 = 23. 0000

Prof grofRe N = 1.351550

0. 088260
0.176519

Ei n! seitige Fragestellung: p
Zwei seitige Fragestellung: p

Falls k e i n signifikanter Unterschied zwi schen rl1 und r2 besteht:
Schat zung des genei nsanmen Korrel ati onskoeffizienten r = 0.703074
Prif groRe N = 5. 858636

0. 000000
0. 000000

Ei n!seitige Fragestellung: p
Zwei seitige Fragestellung: p

90% Konfi denzintervall: ( 0.556780 ; 0.807065 )
95% Konfi denzintervall: ( 0.523522 ; 0.822833 )
99% Konfi denzintervall: ( 0.453718 ; 0.850328 )

Literatur: L. Sachs (1999) Angewandte Statistik Kap. 5/552, Springer-Verlag.

Vergleich zweier abhéngiger Korrelationskoeffizienten: zum Vergleich zweier ab-
hangiger Korrelationskoeffizienten sind prinzipiell zwei Situationen zu unterscheiden:

1) ,Overlapped": Ein Korrelationskoeffizient berechnet sich fuir zwei Variablen A und B, der andere fir
A und C. Beispiel: Vergleich der Korrelation des IQ von Sohn und Mutter (r12) mit der Korrelation
Sohn und Vater (r13) in der gleichen Familie (i.e. Stichprobe!). r23 bedeutet den Korrelations-
koeffizienten von Mutter und Vater. Zur Verifikation der Berechnungen unten und zur Erlauterung kann
das Beispiel aus psych.unl.edu/psycrs/statpage/biv_corr_comp_eg.pdf verwendet werden.

2) ,Non-overlapped": Der erste Korrelationskoeffizient berechnet sich fur die Variablen A und B, der
andere fir die beiden Variablen C und D. Beispiel: Vergleich der Korrelation des 1Q von Vater und
Mutter (r12) mit der Korrelation Sohn und Tochter (r34) in der gleichen Familie, also in der gleichen
Stichprobe. Eine Verifikation ist mit den Daten aus Raghunathan et al. (1996) mdglich.

Ver gl ei ch zwei er abhangi ger Korrel ati onskoeffi zi enten a

Stichwort: Daten aus dem oben genannten Li nk!

Korrel ati onskoeffizient r(1,2) = -0.2050 <<
Korrel ati onskoeffizient r(1,3) = 0.2850 <<
Korrel ati onskoeffizient r(2,3) = -0. 4940
Sti chprobenunfang n = 405
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>> Vergl ei ch der beiden Korrel ati onskoeffizienten r(1,2) und r(1, 3):

Steiger's PrifgroRe Z = -5.7733
Zwei seitige Fragestellung: p = 0. 000000

>> Steiger's Test verwendet Fisher's Z-Transfornation, enpfohlen.

Ver gl ei ch zwei er abhangi ger Korrel ati onskoeffi zi enten a

Stichwort: Daten aus Raghunat han (1996)

Korrel ati onskoeffizient r(1,2) = 0.3800 <<
Korrel ati onskoeffizient r(3,4) = 0.2500 <<
Korrel ati onskoeffizient r(1,3) = 0. 4500
Korrel ati onskoeffizient r(1,4) = 0. 5300
Korrel ati onskoeffizient r(2,3) = 0. 3100
Korrel ati onskoeffizient r(2,4) = 0. 5500
Stichprobenunfang n = 603

>> Vergl ei ch der beiden Korrel ati onskoeffizienten r(1,2) und r(3,4):

Raghunat han's Prifgroéle Z = 2.8692
Zwei seitige Fragestellung: p = 0. 004115

>> Raghunat han's Test verwendet Fisher's Z-Transformation r(1,2) und r(3,4)

J.H Steiger (1980) Tests for conparing elenents of a correlation nmatrix.
Pychol ogi cal Bulletin 87, 245-51.

T. E. Raghunathan, R Rosenthal, D.B. Rubin (1996) Conparing correl ated

but nonoverl apping correl ations. Psychol ogi cal Methods, Vol 1(2), 178-83.
B. Weaver, K L. Wiensch (2013) SPSS and SAS prograns for conparing Pearson
correlation coefficients. Behavi our Research Methods Vol. 45, 3, 880-95.

Trivariate Multiple Korrelation: Es wird untersucht, ob die Intelligenz eines Schillers auf
Grund der Gedéachtnisleistung und der Deutschnote "vorhergesagt" werden kann (Bortz 1989, p.559).
Vorsicht: Da alle Parameter eher nicht als quantitativ, sondern als ordinal einzustufen sind, sollte hier
die Rang-Korrelation (weiter unten) verwenden werden!

* k%

Mul tiple Korrel ation a

Nanme der Ei ngabedatei: Bortz559. DAT

Zi el gr 6Re Y = Variable 3 = Intellig
Ei nfl ussgroRen X = Variable 1 = Gedachtn
Variable 2 = NoteDeut

Mul tiple Korrelation zwi schen y=Intellig und
den bei den Vari abl en x=Gedachtn, e=Not eDeut

Ei ngel esene Dat en:

i Y XX i Y XX

3 12 3 12
1107 12 2 6 97 13 4
2 105 12 3 7 92 12 4
3 101 13 3 8 118 10 1
4 102 10 4 9 111 14 2
5114 11 2 10 95 15 3
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Korrel ati onskoeffizient Ry.xe = 0.9348

Bestimtheitmall B = RR = 0.8738
TestgroRe F der Korrelation = 24. 2377
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000714
Sti chprobenunfang n = 10
Frei heitsgrade (k,n-k-1) = (2, 7)

Vergleich mt den Bivariaten Korrel ationen:

r-yx: Testgr. Fnit df=(1, 7) = 36. 4043
Uber schrei tungswahrsch. p = 0.000524
r-ye: Testgr. Fmt df=(1, 7) = 6. 0903

Uber schrei tungswahrsch. p = 0.042968

Paar wei se Korrel ati onen:

r-yx =  -0.4665 ( p = 0.174145 )
r-ye =  -0.8741 ( p = 0.000942 )
r-xe = 0.1594 ( p = 0.659940 )

Literatur: L. Sachs (1997) Angewandte Statistik. Springer, Kap. 58.

Trivariate Multiple Rang-Korrelation: Diese erfolgt analog zur multiplen parametrischen
Korrelation, arbeitet jedoch mit Rangdaten. Eine Verifikation ist — nach Rangtransformation — mit der
genannten Pearson-Korrelation mdglich. Vorsicht: Bortz und Lienert (2008) verwenden in ihrem
Beispiel keine Tie-Korrektur, wodurch sich von BiAS. abweichende Resultate ergeben!

Literatur: Kendall M.G., J.D. Gibbons (1990) Rank correlation methods. Arnold Publ. Ltd. London
Bortz J., G.A. Lienert (2008) Kurzgefasste Statistik fur die klinische Forschung. 3. Auflage Springer

Trivariate Partielle Korrelation: Es wird untersucht, ob die Note in Deutsch und die Intelligenz
eines Schiilers korreliert sind, wenn man den Einfluss des Gedachtnisse “ausschaltet”. Es ergibt sich
(mit den Daten von Bortz (1989, p.559) ein bemerkenswertes Ergebnis! Wegen des ordinalen
Charakters aller Parameter sollte jedoch die Partielle Rang-Korrelation verwendet werden. Die rech-
nerische Uberpriifung des Moduls wurde mit Daten aus L.Sachs (1997, Kap. 58) vorgenommen.

* % %

Partielle Korrel ation a

Nane der Ei ngabedatei: Bortz559. DAT

Variablen X1 = Variabl e2 = Not eDeut
X2 = Variablel = Intellig
StérgroBe E = Variabl e3 = Gedachtn

Partielle Korrelation zwi schen NoteDeut und Intellig,
"bereinigt" von Einfluss der Stor-Variablen Gedachtn

Ei ngel esene Dat en:

QOWONOOUDMWNE
WNERPBRABRANDPWWN
[
[N
[
[N
N

A=Y

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 094 von 246



Korrel ati onskoeffizient r-xy.e = -0.9158

Bestimtheitmall B = r2 = 0. 8387
TestgroRe t der Korrelation = 6. 0336
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000524
Sti chprobenunfang n = 10

Anzahl der Freiheitsgrade n-3 = 7

Paar wei se Korrel ati onen:

r-yx =  -0.8741 ( p = 0.000942 )
r-ye = 0.1594 ( p = 0.659940 )
r-xe =  -0.4665 ( p = 0.174145 )

Literatur: L. Sachs (1997) Angewandte Statistik. Springer,

Trivariate Partielle Rang-Korrelation:

Literatur: Kendall M.G., J.D. Gibbons (1990) Rank correlation methods. Arnold Publ. Ltd. London
Bortz J., G.A. Lienert (2008) Kurzgefasste Statistik fur die klinische Forschung. 3. Auflage Springer

Rang-Regression: Lienert (1973, p.685) diskutiert in einem Rechenbeispiel die Abhéngigkeit der
Reaktionszeit (Y) vom gemessenen Blutalkoholgehalt (X): Y ist bei Lienert ein ordinales Merkmal!

Rang- Regr essi on

Nane der Ei ngabedatei: Lienert. 685

Model | 1 Y=X2=R( 0) +f3( 1) * X1
Zi el gr 6Re Y = Variable 2
Ei nfl ussgroRe X = Variable 1

Reakti on
Promlle

Ei ngel esene Dat en:

i Y X
2 1
1 20.4
2 40.5
3 10.6
4 50.8
5 30.9
6 90.9
7 810
8 7 1.2
9 10 1.3
10 6 1.7
11 11 1.7
Regr essi onskoeffizi ent (Absol ut)
(Prozent)
Achsenabschni tt (Absol ut)
(Prozent)

Testgr6Re (normal verteilt)
Uber schrei t ungswahrsch. (2seitig)
Sti chprobenunf ang

ST zZzo00OTOT

Literatur: G A Lienert (1973) Verteilungsfreie
pp. 684-687.

Verl ag Anton Hain, Meisenheimamd an.

Diese erfolgt analog zur partiellen parametrischen
Korrelation, arbeitet jedoch mit Rangdaten. Eine Verifikation ist — nach Rangtransformation, Editor-
Modul! — mit der genannten Pearson-Korrelation méglich. Vorsicht: Bortz und Lienert (2008) verwen-
den in ihrem Beispiel keine Tie-Korrektur, wodurch sich von BiAS. abweichende Resultate ergeben!

* k *

5.4124
45.1031
0.5876
4.8969
2.2730
0. 023028
11
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Rangkorrelation: Spearman’s rho und Kendall’s tau Untersucht wird die Korrelation der
beiden ordinalskalierten Gré3en "Leistungen im Praktikum und Seminar" bei n=10 Studenten (Sachs
1992, p.513). Die Verifikation von rho und tau wurde mit Hilfe von Standardprogrammen durchgefihrt.
Eine Berechnung exakter p-Werte nach Valz und Thompson (1994) ist optional mdglich, vgl. Ausgabe.

* k%

Rangkorrel ati on: Spearnman’s rho und Kendall’'s tau a

Nane der Ei ngabedatei: Sachs.513

Prakti k.
Sem nar

Variable 1
Variable 2

Korreliere: Y
mt: X

Ei ngel esene Dat en:

i Y X
1 2

1 7 8
2 6 4
3 3 5
4 8 9
5 2 1
6 10 7
7 4 3
8 1 2
9 5 6
10 9 10

Spearman' s Korrel ati onskoeffizient rho = 0.854545

Zwei seitiger Test (tabellenorientiert, n<=30): p < 0.010000
Zwei seitiger Test nmit Edgeworth-Approximation: p = 0.003505
Zwei seitiger exakter Test (Valz-Algorithrmus): p = 0.002863

Approxi mative Tests fur rho (n>30, zweiseitig, wegen n=10 hier nicht adaquat!):

Student's t = 4.6537 mit df = 8 fur n > 30: p 0. 001637
Gauss' Z = 2.5636 far n > 30: p 0. 010358

Approxi mative Konfidenzintervalle fir rho (Student-Test-basiert, n>30):

P=0.90: [ 0.5131 , 1.0000 ] P=0.95: [ 0.4311 , 1.0000 ]
P=0.98: [ 0.3227 , 1.0000 ] P=0.99: [ 0.2384 , 1.0000 ]

Kendal | 's Korrel ati onskoeffizient tau = 0.688889 ("tau-b": tie-korrigiert)

Es sind 0 Bindungen ("Ties") vorhanden, genmaR "tau-b" 0.0% der Werte

Zwei seitiger exakter Test (Best, n<=20, mit Tie-Korrektur): p = 0.004687
Zwei sei tiger exakter Test (Val z-Al gorithnus): p = 0.004687
Zwei seitiger approximativer Test (fidr n>20, GaulR-Approx.): p = 0.005559

Approxi mative Konfidenzintervalle fir tau (Gaul3-Test-basiert, n>10):

P=0.90: [ 0.2802 , 1.0000 ] P=0.95: [ 0.2019 , 1.0000 ]
P=0.98: [ 0.1109 , 1.0000 ] P=0.99: [ 0.0489 , 1.0000 ]

L. Sachs (2003) Angewandte Statistik. 11. Aufl. Springer-Verlag, Kap. 53

C. Spearman (1904) The proof and nmeasurenment of association between two things.
Aner. J. Psychol. 15, pp. 72-101

DJ. Best, DE. Roberts (1975) The Upper Tail Probabilities of Spearman's Rho.

J. Roy. Stat. Soc. Ser. C, Applied Statistics Vol. 24, No. 3, pp. 377-379

DJ. Best, PG G pps (1974) The Upper Tail Probabilities of Kendall's Tau.

J. Roy. Stat. Soc. Ser. C, Applied Statistics Vol. 23, No. 1, pp. 98-100

PD. Val z, ME. Thonpson (1994) Exact inference for Kendall's S and Spearman's rho
with Extensions to Fisher's Exact Test in rxc Contingency Tables. Journal of
Conput ati onal and G aphical Statistics 3, pp. 459-472.
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Korrelationsmatix (Pearson): Die Datei Bortz638.DAT enthélt 6 geometrische GréRen von
Zylindern, die paarweise miteinander korreliert werden (Bortz 1977, p.638). Korrelationsmatrizen
werden fur bis zu maximal 20 Variablen berechnet.

* % %

Pear son- Korrel ati onsnmatri x a

Ei ngabedatei ist \Bortz638: DAT
davon Variablen 1 (Durchmes), 2 (Lange), 3 (Gundfl.),
4 (Mantelf.), 5 (Volunen), 6 (Diagonal)

1. Zeile : Korrelationskoeffizient r
2. Zeile : Uberschreitungswahrscheinlichkeit p

Dur chme Lange Grundfl Mantelf Vol uren Di agona

Durchnes : 1.0000 0.0000 0.9897 0.8115 0.8953 0.5559
0.0000 1.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0026
Lange 0. 0000 1.0000 0.0000 0.5410 0.3482 0.8230
1. 0000 0.0000 1.0000 0.0036 0.0751 0.0000
G undfl. 0.9897 0.0000 1.0000 0.8032 0.9045 0.5579
0.0000 1.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0025
Mant el f. 0.8115 0.5410 0.8032 1.0000 0.9687 0.8741
0.0000 0.0036 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000
Vol umren 0.8953 0.3482 0.9045 0.9687 1.0000 O0.7665
0.0000 0.0751 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000
Di agonal 0.5559 0.8230 0.5579 0.8741 0.7665 1.0000
0.0026 0.0000 0.0025 0.0000 0.0000 0.0000

Literatur: L. Sachs (1997) Angewandte Statistik, 8. Aufl. Springer.

Korrelationsmatix (Spearman): Die Datei Bortz638.DAT enthalt 6 geometrische GréRen von
Zylindern, die paarweise miteinander korreliert werden (Bortz (1977, p.638). Korrelationsmatrizen
werden fur bis zu maximal 20 Variablen berechnet.

* k%

Spear man- Korrel ati onsmatri x a

Ei ngabedatei ist Bortz638. DAT
davon Variablen 1 (Durchnes), 2 (Léange), 3 (Gundfl.),
4 (Mantelf.), 5 (Volunen), 6 (Diagonal)

1. Zeile : Korrelationskoeffizient r
2. Zeile : Uberschreitungswahrscheinlichkeit p
(fir n<=30 exakt, p>0.2 inmer approxinmatiyv)

Dur chme Lange Grundfl Mantelf Vol umen Di agona

Durchnes : 1.0000 0.0000 1.0000 0.8496 0.9474 0.5551
0.0000 1.0000 0.0020 0.0020 0.0020 0.0100
Lange 0. 0000 1.0000 0.0000 0.5044 0.3158 0.8194
1.0000 0.0000 1.0000 0.0100 0.2000 0.0020
G undfl. 1.0000 0.0000 1.0000 0.8496 0.9474 0.5551
0.0020 1.0000 0.0000 0.0020 0.0020 0.0100
Mant el f. 0.8496 0.5044 0.8496 1.0000 0.9664 0.8861
0.0020 0.0100 0.0020 0.0000 0.0020 0.0020
Vol umen 0.9474 0.3158 0.9474 0.9664 1.0000 O0.7866
0.0020 0.2000 0.0020 0.0020 0.0000 0.0020
Di agonal 0.5551 0.8194 0.5551 0.8861 0.7866 1.0000
0.0100 0.0020 0.0100 0.0020 0.0020 0.0000
Literatur: L. Sachs (1997) Angewandte Statistik, 8. Aufl. Springer
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Graphik zur Regression: Datei Armitage.148, Gewichtszunahme in Abhangigkeit vom Geburts-

gewicht. Zusatzlich zur Geraden “Y auf X" ist die Gerade “X auf Y” (gestrichelt) eingetragen. Die
Konfidenzhyperbeln beziehen sich auf die Gerade “Y auf X".

* k k

Regression nach Pearson: P=0.95

Die Regressionsgerade “X auf Y* (gestrichelt) und die Konfidenzbander der Regressionsgeraden “Y
auf X“ werden optional (Regressionsdialog) dargestellt:

Graphik zur polynomialen Regression: Dargestellt wird das angepasste Polynom 3.
Grades Y=a+bx+cx"2+dx"3 fur die Variablen Dosis und Leistung aus der Datei Hartung592.DAT, die
Berechnungen finden sich an anderer Stelle:

* k *

Polynomiale Regression
7.59

4 o g
6.51 s ™~
5.5 / \\O

5‘4.5:
%95
2.5
15

0.5 L OO : .
00020406081012141.61.8202.22.42562.83.0
Fallzahl: n=16 DosisSti

Graphik zum Prognoseintervall: Daten aus Datei Armitage.148, Gewichtszunahme in Abhé&n-
gigkeit vom Geburtsgewicht. Die Grenzen wurden mit P=0.95 ermittelt, nicht zu verwechseln mit dem
Konfidenz - Intervall fiir die Regressionsgerade! Optionen sind mdglich:

* k%

Prognoseintervall: P=0.95

140]
120
_ 100]
£ o
£ 6]
40]
]
g

o 80 e 00 40 i 130 140
Fallzahl: n=32 BirthWei

Bitte beachten Sie die in Kapitel 5 (“Graphische Ausgabe“) beschriebenen Mdglichkeiten zur
Modifikation von Graphiken: Nach Darstellung einer Abbildung kann im Menl des Graphik-Editors
unter “Bearbeiten ein Eingabedialog aufgerufen werden, der die Modifikation der Beschriftung, der
Skalenbeschriftung, der Art und Grol3e der Beschriftung und des Netzgitters gestattet.
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Logistische Regression: Hosmer, D.W. und Lemeshow, S. (2000, pp. 247-252) verwenden
Daten aus einer Studie zu Risikofaktoren fiir geringes Geburtsgewicht von Kindern. Die Daten wurden
1986 am Baystate Medical Center, Springfield, Massachusetts gesammelt.

Der Parameter LOW bedeutet normales (0) bzw. niedriges (1) Geburtsgewicht (es sind nur Werte 0
und 1 zuldssig!), die tbrigen Parameter sind die mdglichen EinflussgréRen. Es wird hier kein Abbau
der gegebenen EinflussgréRen durchgefihrt, im Programm ist dies optional méglich:

* k%

Logi sti sche Regressi on a

Ei ngabedatei ist Birth3. dat

Ziel groRe ist Variable 2 (LON
mt Einflussvariablen 3 (AGE), 4 (LW), 6 (RACE_ 2), 7 (RACE 3), 8 (SMXE),

9 (PTL), 10 (HT), 11 (U), 12 (FTV)

Variabl en nicht in der deichung - Individuelle Tests der EinflussgrdéRen:

Vari abl e bet a SD( bet a) Wald's p (Odds-Ratio 95% Konfi denzi ntervall
AGE -0.0512 0. 0316 0. 105672 0. 9501 0. 8930 1.0109
LWI -0.0141 0. 0062 0. 023657 0. 9860 0.9741 0.9981
RACE 2 0.5636 0. 4348 0.194931 1. 7569 0. 7493 4.1198
RACE_3 0. 4322 0. 3251 0. 183657 1. 5406 0. 8147 2.9133
SMOKE 0.7041 0. 3212 0. 028367 2.0219 1.0774 3.7944
PTL 0.8018 0. 3189 0. 011927 2.2296 1.1934 4. 1655
HT 1.2135 0.6115 0. 047205 3. 3654 1.0151 11. 1574
ul 0. 9469 0. 4189 0. 023794 2.5778 1.1341 5. 8590
FTV -0.1351 0. 1576 0.391171 0.8736 0. 6415 1.1897

>> Berechnung des Gesamtnodells nmit allen 9 vorgegebenen Ei nfl ussgrodRen:

Hosner - Lemeshow s Test auf Gite der Anpassung des Gesant nodel | s:
Model | abwei chung=Devi anz=- 2LL=201. 285; Chi2=183. 095 nmit df=179: p=0.401303
Ho(-2LL=0) akzeptiert: Di e Mdellanpassung nmt 9 Variablen ist erfolgreich

Overal | -LR-Test des Gesantnodel | s: Chi2=33.387 nmit df=9: p=0.000114

Pseudo- Besti mt hei t snmalBe R2 des angepassten Model | s:

McFadden's R=0.142271 - Cox-Snell's R¢=0.161928 - Nagel kerke's R¢=0.227716

Kl assi fi kati on gena3 Ei ngabe ("Beobachtet") und Gesant nodel |l ("Vorhergesagt")
Vor her gesagt =0 Vor hergesagt=1 GCesantzahl Anteil richtig

Beobacht et =0 117 13 130 90. 00%
Beobacht et =1 36 23 59 38. 98%
Cesant zahl : 189 74.07%

Variablen in der deichung - Partielle Koeffizienten der EinflussgrofRen:

Vari abl e bet a SD( bet a) Wald's p (Odds-Ratio 95% Konfi denzi ntervall
Const . 0. 4806 1.2105 0. 691339 1.6171 0. 1508 17. 3432
AGE -0. 0295 0. 0375 0. 430129 0.9709 0. 9022 1. 0448
LWI -0.0154 0. 0070 0. 027519 0. 9847 0.9713 0.9983
RACE_2 1.2723 0. 5334 0.017062 3. 5689 1. 2547 10. 1516
RACE_3 0. 8805 0. 4458 0. 048257 2.4121 1. 0068 5.7791
SMOXE 0.9388 0. 4067 0. 020983 2. 5570 1.1522 5. 6747
PTL 0. 5433 0. 3493 0.119863 1.7217 0. 8682 3. 4145
HT 1. 8633 0. 7055 0. 008261 6. 4450 1.6170 25. 6874
ul 0.7676 0. 4645 0. 098438 2. 1547 0. 8669 5. 3556
FTV 0. 0653 0.1744 0. 708009 1.0675 0. 7585 1.5024

Literatur: D.W Hosner, S. Lenmeshow (2000) Applied Logistic Regression, WIley

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 099 von 246



Intracluster-Korrelation (quantitative Daten): Intracluster-Korrelationen spielen bei
Cluster-randomisierten Studien eine Rolle, um die Streuung innerhalb der Cluster mit der Streuung
zwischen den Clustern zu vergleichen. Das nachfolgende Beispiel mit 5 Clustern wurde mit fiktiven
Daten gerechnet und, soweit mdglich, via Anova verifiziert. Die weiteren Angaben wurden mit Bleistift
und Papier nachgerechnet.

Eine Fallzahlberechnung fir Cluster-randomisierte Studien findet sich unter "Fallzahlberechnungen”.

**%

Ei nweg- Vari anzanal yse: |Intracl uster-Korrel ati on a

Ei ngabedatei ist ..\Mter3.DAT
davon Variable 2 (PulsVor) und Guppen-Var. 1 (Dosis) = 6 8 10 12 14

Tabel | e der Varianzanal yse:

Streuung | fg | SQ I DQ I F | P
---------- T T T Ty
zwi schen | 4 | 532.3515 |  133.0879 | 1.3627 | 0.283934
i nnerhal b | 19 | 1855.6072 | 97. 6635 | |
---------- T S e Ty
t ot al | 23 | 2387.9587 | | |

Bartlett-Test (Honogenitat der Varianzen):
PrifgroRe Chi2 = 5.5173 mit fg =4 ( p = 0.238209 )

Test auf GaulR-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

Stichprobe 6: Kolnogoroff-Smirnoff's delta = 0.1709 ( p > 0.200000 ) !
Stichprobe 8: Kol nogoroff-Smrnoff's delta = 0.2487 ( p > 0.200000 ) k!
Stichprobe 10: Kol nogoroff-Smrnoff's delta = 0.2081 ( p > 0.200000 ) k!
Stichprobe 12: Kol nogoroff-Smirnoff's delta = 0.2923 ( p > 0.200000 ) k!
Stichprobe 14: Kol mogoroff-Snmirnoff's delta = 0.2966 ( p = 0.107624 ) k!

Mttlere Fallzahl pro Cluster ("Adjusted nmean cluster size") n = 5.25
Desi gn- Ef f ekt Def f =1+ CC*(n-1) = 1.170391
Intracluster-Korrel. I1CC=1-n*SQ n/(n-1)*SQ o = 0.040092 (p=0.789833 2-s.)

Appr oxi mati ves 90% Konfi denzintervall fur 1CC [-0.207333 ; 0.287517 ]
Appr oxi mati ves 95% Konfidenzintervall fur 1CC [-0.235294 ; 0.334917 ]
Approxi matives 99% Konfidenzintervall fiur ICC [-0.235294 ; 0.427558 ]

Literatur:

SM Kerry, JM Bland (1998) The intracluster correlation coefficient in
cluster randonisation. British Medical Journal 316, pp. 1455-60.

MK. Campbel|l et al. (2000) Analysis of cluster random zed trials in primry
care: a practical approach. Fanmly Care 17,2, pp.192-6

SA. Knox, P. Chondros (2004) Observed intra-cluster-correlation in a
cluster survey sanple of patient encounters in general practice in Austria.
BMC Medi cal Research Met hodol ogy 2004, 4, 30ff
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Intracluster-Korrelation (dichotome Daten): Intracluster-Korrelationen spielen bei Cluster-
randomisierten Studien eine Rolle, um die Streuung innerhalb der Cluster mit der Streuung zwischen
den Clustern zu vergleichen. Das nachfolgende Beispiel mit 4 Clustern wurde mit fiktiven Daten
gerechnet und mit per-Hand-Berechnungen verifiziert.

Eine Fallzahlberechnung fiir Cluster-randomisierte Studien findet sich unter "Fallzahlberechnungen”.

*k%k

I ntracl uster-Korrel ati on (di chot om a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\D skreterl CC. DAT
davon Variable 2 (Wert)
und Gruppenvar. 1 (Custer) =1,2,3,4

Cl usterNr =0 =1 Sumre
1 4  36.4% 7 63.6% 11
2 5 55.6% 4 44, 4% 9
3 2 50.0% 2 50.0% 4
4 1 11.1% 8 88.9% 9
Sunmme 12 36.4% 21 63.6% 33

Br andt - Snedecor's TestgrofRe Chi2=4.234 mt df=3 und p=0.237267 (zweiseitig)
"Adj usted mean cluster size" n = 8.2

Desi gn- Ef f ekt Def f =1+] CC*(n- 1) 1. 058532
Intracluster-Korrelation | CC = 0. 008073

Literatur:

A Donner, N Klar (2000) Design and Anal ysis of Custer Randomization Trials
in Health Research. Oxford University Press Anmerican ed. New York, pp.
112-3

MK Canpbell, PM Fayers, JM G'i nshaw (2005) Determ nants of the intracluster
correlation coefficient in cluster random zed trials. Clinical Trials

2:99, 107

H Chakraborty, J Moore, WA Carlo, TD Hartwell, LL Wight (2009) A

sinmul ati on

based technique to estimate intracluster correlation for a binary variable.
Contenporary Cinical Trials 30, 71-80

Intraclass-Korrelation: Diese findet sich im Anhang 15: “Reliabilitatsanalyse”. -
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Zirkulare Regression und Korrelation: In BiAS. werden drei Situationen fiir kreisverteilte
Daten angeboten; alle beruhen auf dem Modell Y=M+A*COS(Phi-V) mit M=Mesor ("mean level"),
A=Amplitude und V=Acrophase ("Verschiebung").

Zum Testen werden artifizielle Daten aus Batschelet (1981, Kapitel 8 und 9) verwendet. Die Grdl3e Phi
ist zum Beispiel ein jahreszeitlicher oder monatlicher Rhythmus.

Zur Regression wird die Abhangigkeit einer linearen und einer zirkularen Groéf3e betrachtet, zum
Beispiel die Vitamin-D-Abhangigkeit (Y) von der Jahreszeit (Phi als Tag des Jahres). Nach
Transformation Y=yi und X=xi=cos(phi-V) (stehen ebenfalls in der Datei "..\Valide\Batsche.Dat") kann
mit den linearisierten xi ein Test mit der konventionellen linearen Regressionsrechnung erfolgen. Eine
Graphik (unten) zur Zirkularen Regression ist vorgesehen.

Zi rkul are Regressi on a

Ei ngabedatei ist .. \Batsche2. DAT

X1
X2

Y
X

Vari able 2
Variable 1

YY
Zeit

Ei ngel esene Dat en:

i Y X
112.9 0
2 13.3 30
3 14.4 60
4 20.8 90
5 19.1 120
6 19.6 150
7 18.8 180
8 21.3 210
9 15.0 240
10 13.6 270
11 13.6 300
12 12.6 330

REGRESSI ON:  Y=X1=linear, X=X2=zirkul ar; Periode ist der Vollkreis mt 360°

Model | anpassung von X1=MrA* COS( X2- V)
und Test mit linearer Regression fur Y=yi =X1 und X=xi =cos(X2-V)

Mesor ("nean |evel"): M = 16. 2500
Anpl i t ude: A= 4.0864
Acrophase ("Verschiebung"): V = 153.4907
Peri ode: P = 360. 0000

Angepasstes Mdell mt p = 0.000074:
Y = X1 = 16. 2500 + 4.0864 * COS(X2-153.4907)

Literatur: E. Batschelet (1981) Circular Statistics in Biology, Acad. Press

Zirkulare Regression

Yy

0 45 90 135 180 225 20 315 360
Fallzahl: n=12 Zeit
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Zur Korrelation gibt es 2 verschiedene Methoden: Als nachstes wird der Zusammenhang einer
linearen und einer zirkuldren Grof3e untersucht. Die Daten sind die gleichen wie oben, der Test und
die Berechnung des Korrelationskoeffizienten erfolgt ebenfalls wie oben:

Zi rkul are Regression und Korrelation a

Ei ngabedatei ist .. \Batsche2. DAT

X1l =Y = Variable 2
X2 = X = Variable 1

YY
Zeit
KORRELATI ON: X1=linear, X2=zirkular; Periode ist der Vollkreis mt 360°

Model | anpassung von X1=MrA*COS(X2-V) mit Verschi ebung ("Acrophase") V = 153. 4907
und |inearer Korrelation fur yi=X1 und xi =cos(X2-V):

Korrel ati onskoeeffizient r = 0.897686 (p=0.000074)

Als letzte Variante findet sich in BiAS. die Korrelation von zwei zirkularen Gré3en. Der Test erfolgt mit
Hilfe einer Tabelle von Stephens (1979):

Zi rkul are Regression und Korrel ation a

Ei ngabedatei ist \VALIDE\ Batschel. DAT

X1
X2

Y
X

Variable 1
Variable 2

300 315

KORRELATI ON: Bei de Vari ablen sind zirkul & ; Periode ist der Vollkreis mt 360°

Korrel ation positiv: r(p) = 0.864284
Korrel ation negativ: r(n) = 0.243207
Gesant: Max(r(p),r(n)) = 0. 864284
Mardi a's PrifgroRe M = 2. 444565

Ist M>S (S aus nachfol gender Tabelle), so liegt eine signifikante Korrelation
vor (Tabelle nach Stephens (1979), aus Batschelet (1981)):

Si gni fi kanzni veau al pha
n 0.10 0.05 0.025 0.01

5 1.62 1.78 1.96 2.10
10 1.67 1.85 2.03 2.20
20 1.70 1.89 2.06 2.25
50 1.71 1.91 2.08 2.28
>> 1.72 1.92 2.10 2.30

Literatur: E. Batschelet (1981) Circular Statistics in Biology, Acad. Press.

Bemerkung: die PrufgréRe M ist groRer als alle Schwellenwerte in Stephens' Tabelle, mithin ist der Test
signifikant bei alpha=0.01.
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Punktbiseriale Korrelation dichotom vs. quantitativ: In Bortz (2004) wird eine Korrela-
tion zwischen Familienstatus und der Anzahl der sozialen Kontakte behandelt. Die Verifikation des
Programms erfolgt mit diesem Beispiel.

* k%

Punkt bi serial e Korrel ati on "di chotom quantitativ" N

Ei ngabedatei ist .\Valide\Bortz225. DAT

X1
X2

Y
X

Variable 1
Variable 2

Ver hei r at et
Kont akt e

Ei ngel esene Dat en:

i Y X

1 2

1 1 18.00

2 1 12.00

3 1 16.00

4 1 15.00

5 1 12.00

6 1 14.00

7 1 13.00

8 1 9. 00

9 1 12.00

10 1 17.00
11 1 13.00
12 1 11.00
13 2 17.00
14 2 12.00
15 2 16.00
16 2 19.00
17 2 20.00
18 2 16.00
19 2 11.00
20 2 18.00
21 2 12.00
22 2 17.00
23 2 19.00
24 2 20.00
25 2 19.00
26 2 13.00
27 2 18.00

Punkt bi seri al er Korrel ati onskoeffizient r.pb = 0.470183
Test der Nul | hypot hese:
TestgroRe t=2.6637 nit df =25 und p=0. 013329

>> r.pb liegt anal og zu Pearson's Korrel ati onskoeffizi enten zwi schen -1 und 1.
>> Das Vorzeichen von r.pb ergibt sich aus der Codi erung der dichotonen Wrte.

Durchschnitte, Standardabwei chungen und Streuungen:

| Xquer St d. Abw. St reuung n

............ o e e e e e e e e e e e e e e e e e e —a
X1 = 1.00 | 13. 5000 2.6112 6.8182 12
X1 = 2.00 | 16. 4667 3.0675 9.4095 15
____________ ot o o e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e mmeee =
Cesant : [ 15. 1481 3.1950 10. 2080 27

Literatur: J Bortz (2005/2010) Statistik. 6. Auflage Springer-Verlag (pp. 224ff)
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Punktbiseriale Korrelation dichotom vs. ordinal: In Bortz (2004) wird eine Korrelation
zwischen Geschlecht und der Reihung von Schilerinnen und Schilern nach der Einschatzung eines
Lehrers angegeben. Die Verifikation des Programms erfolgt mit diesem Beispiel, die Berechnung der
p-Werte mit Hife des Wilcoxon-Mann-Whitney-Tests. Analog wurde der punktbiseriale Korrelations-
koeffizient r.pb anhand der Wilcoxonschen Rangsummen einschlie3lich der Bindungskorrekturen
verifiziert.

* k%

Punkt bi serial e Korrel ation "di chotom ordi nal " N

Ei ngabedatei ist .\Valide\Bortz231. DAT

Vari abl e

X1 1
Variable 2

X2

Y
X

= Geschl echt
= Platz

Punkt bi seri al er Korrel ati onskoeffizient r.pb = -0.607143
Test der Nul | hypot hese:

0. 054079 (exakter Test)
0. 049141 (approxi mativ)

TestgroRe U
TestgroRe Z

11.0 mit p
1.967 nit p

>> r.pb liegt anal og zu Pearson's Korrel ati onskoeffizienten zwi schen -1 und 1.
>> Das Vorzeichen von r.pb ergi bt sich aus der Codi erung der dichotonmen Werte.

[ Medi an M ni mum Maxi mum n | Rangsume Norniert
____________ e
X1 = 1.00 | 11. 0000 2.0000 15. 0000 8 | 81.0 10.1
X1 = 2.00 | 5. 0000 1. 0000 11. 0000 7 | 39.0 5.6

Literatur: J Bortz (2005/2010) Statistik. 6. Auflage Springer-Verlag (pp. 231ff)
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A.8 Parametrische Statistik a

Einstichproben-t-Test

Zweistichproben-t-Test

Welch-Test bei ungleichen Varianzen

F-Test auf Gleichheit zweier Varianzen

Bartlett’'s Test und Levene’s Test auf Varianzengleichheit

Vergleich von Variationskoeffizienten

Pitman und Morgan’s Vergleich zweier abhangiger Varianzen
Unifaktorielle Varianzanalyse mit Scheffé-Tests

Unifaktorielle Varianzanalyse mit Linearen Kontrasten

Unifaktorielle Varianzanalyse mit Orthogonalen Polynomen
Unifaktorielle Kovarianzanalyse mit Scheffé-Test

Bifaktorielle Varianzanalyse mit Scheffé-Tests

Bifaktorielle Kovarianzanalyse mit Scheffé-Test

Hotelling's Einstichproben-T2-Test mit Simultanen Konfidenzintervallen
Hotelling's Zweistichproben-T2-Test mit Simultanen Konfidenzintervallen
Varianzanalyse mit Messwiederholungen

Cross-Over-Analyse im Grizzle-Modell

Einstichproben-t-Test: Graf et al. (1987, p.400): Untersuchung eines Mittels zur Festigkeit
textiler Materialien bei n=10 Materialsorten; pro Materialart wird eine Probe behandelt und eine nicht
behandelt. (Der Test ist auch als “echter” Einstichproben-Test gegen ein festes u durchfihrbar.)

* k%

Ei nsti chproben-t-Test

Ei ngabedatei ist G af400. DAT
davon Variable 1 (Behandelt) - Variable 2 (Unbehandelt)

Var 1 Var 2 Dff

i
1: 14. 7000 12. 1000 2. 6000
2: 14. 0000 10. 9000 3.1000
3: 12. 9000 13. 1000 -0. 2000
4: 16. 2000 14.5000 1.7000
5: 10. 2000 9. 6000 0. 6000
6: 12. 4000 11. 2000 1. 2000
7: 12. 0000 9. 8000 2. 2000
8: 14. 8000 13. 7000 1.1000
9: 11. 8000 12. 0000 -0. 2000
10: 9. 7000 9. 1000 0. 6000
X-quer = 1.2700
s = 1.1265
n = 10
df = 9

Test auf Gaul3-Verteilung der Differenzen (Dallal-WIkinson-korrigiert)
Kol nogorof f-Smirnoff's S = 0.1248 (p > 0.20)

Student's PrufgroRe t = 3.5651 (p = 0.006071)
Konfi denzi ntervall e:

P=0.90: ( 0.6170 , 1.9230 )
P=0.95 ( 0.4642 , 2.0758 )
P=0.99: ( 0.1123 , 2.4277)

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap.32ff
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Zweistichproben-t-Test: Fur zwei photoelektrische Densitometer wird untersucht, ob sie ver-
gleichbare Werte fiir die optische Dichte eines Filmes liefern, wozu mit beiden Instrumenten jeweils 6
Messungen am gleichen Film durchgefihrt wurden (Graf et al. (1987, p.397)):

* % %

Zwei sti chproben-t - Test a

Ei ngabedatei ist G af397. DAT
davon Variable 1 (Dichte)
und Gruppe Var. 2 (Densitom = 1,2

G uppe 1 G uppe 2

1: 2. 6800 1 2. 6400

2: 2. 6900 2: 2. 6500

3: 2. 6700 3: 2. 6500

4: 2. 6900 4: 2. 6400

5: 2.7000 5: 2. 6300

6: 2. 6800 6: 2. 6300
| X- quer S s2 n
............... e e e e m e e e e e e e e e e e e e e ————- -
Stichprobe 1 | 2. 6850 0. 0105 0.0001 6
Stichprobe 2 | 2. 6400 0.0089 8.000E-05 6

Differenz der Mttelwerte: 0.0450

Cohen's Effektstarke d, nmit gepoolter Standardabwei chung: d = 4.6169
Cohen: d=0.2 geringer Effekt, d=0.5 mittlerer Effekt, d=0.8 groler Effekt

Test auf GaulB3-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):
Stichprobe 1: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.1832 (p > 0.20) X!
Stichprobe 2: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.2016 (p > 0.20) X!

Honogeni t & der Varianzen (zweiseitig):
Prufgroéfe F = 1.3750 mt df =( 5, 5 ( p = 0.735278 )

t-Test fiur gleiche Varianzen:
TestgroRe t = 7.9967 mit df = 10 ( p = 0.000012 )

t-Test fiar unglei che Varianzen per df interpoliert):
Welch's t = 7.9967 mt df = 9.76 ( p = 0.000014 )

Konfidenzintervalle fiur die Differenz §=pl-p2:

P =0.90: ( 0.0348 , 0.0552 )
P=0.95 ( 0.0325, 0.0575)
P=0.99: ( 0.0272, 0.0628 )

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap.36, 153

Welch-Test: Lorenz (1988, p.175): Vergleich von saugenden und nicht-sdugenden Mé&usen
beziglich der Trachtigkeitsdauer; die Varianzen in den beiden Gruppen werden als unterschiedlich
angenommen (F-Test!). In diesem Beispiel ist der Test auf GauR-Verteilung ebenfalls positiv, so dass
eher ein nicht-parametrischer Test verwendet werden sollte (Wilcoxon-Mann-Whitney-Test.)

* k%

Wel ch- Test a

Ei ngabedatei ist Lorenzl75. DAT
davon Variable 1 (DauerGa)
und G uppe(n) Var. 2 (Saugend) =1, 2

G uppe 1 G uppe 2
1. 18.0 1. 25.0
2: 18.0 2: 19.0
3: 19.0 3: 20.0
4: 20.0 4: 24.0
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5: 19.0 5: 19.0
6: 19.0 6: 22.0
7: 17.0 7: 27.0
8. 19.0 8. 22.0
9: 19.0 9: 19.0
10: 20.0 10: 18.0
11: 21.0 11 19.0
12: 19.0 12 23.0
13 24.0
14: 20.0
15: 21.0
| X- quer S s2 n
_______________ de e e e e e e e e e e e e me e e e e e e e e e e e m e m— ===
Stichprobe 1 | 19. 0000 1. 0445 1.0909 12
Stichprobe 2 | 21. 4667 2.6690 7.1238 15
Differenz der Mttelwerte: -2.4667

Test auf GauB-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):
Stichprobe 1: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.2500 (p = 0.03691) Cave!!
Stichprobe 2: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.1753 (p > 0.20000) !

Honogeni t 4t der Varianzen (zweiseitig):
Pruf groBRe F = 6.5302 mt df =( 14, 11) ( p = 0.003504 )

t-Test fidr ungleiche Varianzen (per df interpoliert):
Welch's t = 3.2792 mit df = 18.99 ( p = 0.003949 )

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer. (t-Test: Kap.36, F-Test:
Kap. 153, Wl ch-Test: Kap. 36/2)

F-Test auf Varianzengleichheit: Vergleich zweier Streuungen, zum Beispiel als Voraus-
setzung zum t-Test oder zum Vergleich der Messgenauigkeit zweier Analysemethoden; vgl. auch
nachstes Beispiel (Sachs 1992, p.348):

* % %

F- Test auf Varianzengl ei chheit a
Bezei chnung: Sachs p. 348

St andar dabwei chung s(1) = 2.8284

Streuung s2(1) = 8. 0000

Stichprobenunfang n(1) = 20. 0000

St andar dabwei chung s(2) = 1.7321

Streuung s2(2) = 3. 0000

Sti chprobenunfang n(2) = 20. 0000

PriufgroBRe F = 2.6667 mt df =( 19 , 19)
Ei nseitige Fragestellung: p = 0.019220
Zwei seitige Fragestellung: p = 0.038439

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap.153.

Levene’s Test auf Varianzengleichheit: Der Levene-Test ist ein robuster Test auf Varian-
zengleichheit und setzt nicht notwendigerweise Gaul3-Verteilungen voraus. Der Test wurde mit Hilfe
von SPSS uberpruft. Unter ,Nichtparametrik” findet sich eine nicht-parametrische Variante.

Im Programm wurde zur ANOVA der Test von Bartlett bevorzugt, da dieser bei zur ANOVA ohnehin
vorausgesetzten Gaul3-Verteilungen sensibler ist. Bartlett’s Test steht nur implizit im Zusammenhang
mit der Einweg-Varianzanalyse zur Verfligung.

* k%
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Levene’'s Test auf Varianzengl ei chheit a

Ei ngabedatei ist Test.DAT
davon Variable 2 (VarZwei)

und G uppen-Var. 3 (GuppNum =1 2 3
| Xquer S s2 n
_______________ o m e e e e e e e e e e e e e e e e e e e m e e e — e —m =
Stichprobe 1 | 3. 8000 1.3038 1.7000 5
Stichprobe 2 | 25. 0000 5. 0000 25.0000 3
Stichprobe 3 | 34. 7500 3. 0957 9.5833 4

Levene's PrifgroRe F = 1.726 mt df = (2,9) und p = 0.231978

Literatur: H Levene (1960) In: Contributions to Probability and Statistics.
Essays in Honor of H Hotelling. Okin et al. Stanford Univ Press, pp.278-92

Vergleich von Variationskoeffizienten: Dazu wird ein Beispiel von Sachs (2003) verwendet:

* % %
Vergl ei ch von Vari ationskoeffizi enten a
Vari ati onskoeffizient CV(1) = 0. 1000
Sti chprobenunfang n(1) = 30. 0000
Vari ationskoeffizient CV(2) = 0. 1300
Sti chprobenunfang n(2) = 30. 0000
Gaull' PrufgroéBe zum Test: Z = 1.4168
Ei nseitige Fragestellung: p = 0.078265
Zwei seitige Fragestellung: p = 0.156530

Literatur: L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Springer. Kap. 36.

Pitman und Morgan’s Vergleich zweier abhéngiger Varianzen: Hierzu werden die
Daten aus der Beispieldatei Test.DAT verwendet (siehe dort). Eine Validierung erfolgt mit den verwen-
deten Moduln aus BIAS., das sind die einfache lineare Korrelation, der Mudholkar-Test und die
Spearman-Rangkorrelation.

* % %

Pi t nan- Mbr gan- Test auf d ei chheit abh&ngi ger Vari anzen a

Ei ngabedatei ist C:\PbW n80\ Bi AS8\ Test. DAT
davon Variable 1 (VarEins) und Variable 2 (VarZwei)

Durchschnitte, Standardabwei chungen und Streuungen:

Vari abl e | Xquer St d. Abw. Streuung n df
____________ e e e e e e e e e e e e e e e e e m e m e — e — - =
Var Ei ns | 16. 8000 12. 3242 151. 8857 15
Var Zwei | 20. 0667 12. 4869  155.9238 15
____________ U
Di fferenzen | - 3. 2667 4. 3502 18. 9238 15 14

Student's PrifgroRe t = 2.9083 mit df = 14 ( p = 0.011452 )

Test auf GaulB3-Verteilung der Differenzen (Dallal-WIkinson-korrigiert):
Kol nogorof f-Smirnoff's delta = 0.1655 ( p > 0.100000 ) k!
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Pi t man- Mor gan- Test fur Ho( Sigme2(VarEins) = Sigma2(VarZwei) ) per
Pear son-Korrel ati on von U=X+Y und V=X-Y, mt X=VarEi ns und Y=Var Zwei :

Korrel ati onskoeffizient r(U, V) = -0.0380
TestgrO6Re der Korrelationt = -0.1371
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 893042
Sti chprobenunfang n = 15
Anzahl Frei heitsgrade fg=n-2 = 13

Mudhol kar - Test auf bivariate GaulR-Verteilung als Voraussetzung fur den PM Test:
Mudhol kar's PrifgroBe N = 1.6752 : p = 0.093889 (PM Test nur falls nicht-sign.)

>> Fal |l s keine bivariate GauB3-Verteilung: PM Mdifikation nach McCul och (1987)
>> mit Spearman's Korrelation von U=X+Y und V=X-Y (dazu: Bonate (2000 p.176)):

>> Spearman's Korrel ati onskoeffizient rho(U,V) = -0. 115632
>> Zwei seitiger Test (Edgeworth-Approxinmation): p = 0.685768

Literatur:

R W/l cox (2015) Conparing the variances of two dependent vari abl es.
Journal of Statistical Distributions and Applications 2:7

P.L. Bonate (2000) Analysis of pretest-posttest designs. Chapman & Hall
E.J.G Pitman (1939) A Note on Normal Correlation. Biometrika 31, pp. 9-12
WA. Mrgan (1939) A test for the significance between two variances in a
sanpl e froma normal bivariate popul ation. Biometrika 32, pp. 13-19

C.E. McCulloch (1987) Tests for equality of variance for paired data.
Conmun. Stat. Theory Methods 16, pp.1377-91.

G S. Mudhol kar, M MDernmott, D.K Srivastava (1992) A test of p-variate
normality. Bionetrika Vol. 79, 4, pp. 850-4.

Unifaktorielle Varianzanalyse (ANOVA): Vergleich von vier Lehrmethoden fiir den Englisch-
unterricht. Den Lernerfolg (ZielgroRe!) soll ein Englischtest erfassen (Bortz (1977, p.300)).
Bemerkung: Die ZielgrofR3e ist von ihrer Qualitéat her ordinal, weshalb hier eher an eine Analyse mit
dem Kruskal-Wallis-Test gedacht werden sollte.

* % %

Uni faktoriell e Ei nweg-Vari anzanal yse ( ANOVA) a

Ei ngabedat ei ist Bortz300. DAT
davon Variable 1 (ScoreTst)
Al e Gruppen Var. 3 (U_Met hod)

G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3 G uppe 4
1: 2.000 1. 3.000 1: 6.000 1. 5.000
2: 1.000 2: 4.000 2: 8.000 2: 5.000
3: 3.000 3: 3.000 3: 7.000 3: 5.000
4: 3.000 4: 5.000 4: 4.000 4: 3.000
5: 1.000 5: 0.000 5:10.000 5: 2.000
| X- quer S s2 n

_________________ e e e e e e e e e e e e e e e e e e — e ——— - =

Stichprobe 1 | 2.0000 1. 0000 1.0000 5

Stichprobe 2 | 3. 0000 1.8708 3.5000 5

Stichprobe 3 | 7. 0000 2.2361 5.0000 5

Stichprobe 4 | 4. 0000 1. 4142 2.0000 5
Tabel | e der Varianzanal yse:
Streuung | fg | SQ [ DQ | F | p
---------- B T L BN e
zwi schen | 3 | 70. 0000 | 23. 3333 | 8.1159 | 0.001642
i nnerhal b | 16 | 46. 0000 | 2.8750 | |
---------- T T TS ey YO

tot al | 19 |  116.0000 | | |
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Bartl ett-Test (Honpgenitéat der Varianzen):
PriufgroBe Chi2 = 2.4231 mit fg =3 ( p = 0.489356 )

F- Test der Varianzanal yse bei heterogenen Varianzen — Welch-korrigiert:
Welch's F=6.708 mit fgl=3, fg2=8.52 und p=0.01269 (per fg2 interpoliert)

Test auf Gaul3-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

Stichprobe 1: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.2413 (p > 0.20000) Ck!

Stichprobe 2: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.1456 (p = 0.17314) k!

Stichprobe 3: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.1274 (p > 0.20000) Ck!

Stichprobe 4: Kol nogoroff-Smirnoff's S = 0.2398 (p = 0.03270) Cave!

Mil tiple Verglei che nach Scheffe

Sti chproben Differenz F df 1 df 2 p

1 2 1. 0000 0.2899 3 16  0.832074
1 3 5. 0000 7.2464 3 16  0.002749
1 4 2. 0000 1. 1594 3 16  0.355850
2 3 4.0000 4.6377 3 16 0.016180
2 4 1. 0000 0. 2899 3 16 0.832074
3 4 3. 0000 2.6087 3 16  0.087381

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer-Verlag. (ANOVA Kap. 73,
Bartl ett-Test Kap.723, Scheffe-Test Kap.742)

Unifaktorielle Varianzanalyse mit linearen Kontrasten: Es wird die Wirkung eines
neuen Praparates zur Behandlung von Depressionen geprift, wozu drei Gruppen von Patienten
(Placebo, einfache Dosis, doppelte Dosis) gebildet werden. Die Depressivitdt der Patienten
(ZielgréRRe!) wird mit Hilfe eines Fragebogens eingeschétzt (Bortz (1977, p.325). Bemerkung: Mit der
an sich ordinalen ZielgroéR3e sollte eher eine nicht-parametrische Auswertung unternommen werden!

* k%

Ei nweg- Vari anzanal yse mt |inearen Kontrasten -

Ei ngabedatei ist Bortz325. DAT
davon Variable 1 (Depress.)
Al l e Gruppen Var. 2 (Behandl g)

G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3

1: 18.0000 1: 19.0000 1: 16.0000

2: 22.0000 2: 16.0000 2: 13.0000

3: 25.0000 3: 16. 0000 3: 12.0000

4: 19. 0000 4: 15. 0000 4: 12.0000

5: 22.0000 5: 17.0000 5: 14.0000

6: 19.0000 6: 16.0000 6: 16.0000

7: 21.0000 7: 20.0000 7: 13.0000

8: 17.0000 8: 15.0000 8: 13.0000

9: 21.0000 9: 16. 0000 9: 14.0000

10: 22.0000 10: 16.0000 10: 12.0000

| X- quer S s2 n

_______________ Frecmcmemem e m e r e r e e r e r e r e r e m e r e, e, -
Stichprobe 1 | 20. 6000 2. 3664 5.6000 10
Stichprobe 2 | 16. 6000 1. 6465 2.7111 10
Stichprobe 3 | 13. 5000 1.5092 2.2778 10
Tabel | e der Varianzanal yse:
Streuung | fg | SQ I DQ I F | p
---------- T T Ty Y
zwi schen | 2 | 253. 4000 | 126. 7000 | 35.8961 | 0.000000
i nnerhal b | 27 | 95. 3000 | 3.5296 | |
---------- T e L ey
t ot al | 29 | 348. 7000 | | |
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Bartl ett-Test (Honpgenitéat der Varianzen):
PriufgroBe Chi2z = 2.0605 mt fg =2 ( p = 0.356911 )

Test auf GaulB3-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

Stichprobe 1: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.1771 (p > 0.20000) OK!
Stichprobe 2: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.3422 (p = 0.00154) Cave!!!
Stichprobe 3: Kol nogoroff-Smrnoff's S = 0.2298 (p > 0.14702) !

Li nearer Kontrast nach Scheffe:
1.00*ul -0.50*u2 -0.50*u3
PrifgroBe F = 29.0895 mt df = ( 2, 27) ( p = 0.000000 )

Literatur:
L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer-Verlag. (ANOVA Kap.73, Bartlett-Test
Kap. 723, Scheffe-Kontraste Kap.732)

Unifaktorielle Varianzanalyse mit orthogonalen Polynomen: Durchgerechnete Bei-
spiele aus der Literatur wurden nicht gefunden, deshalb hier wieder Verwendung des Datensatzes
Test.DAT. Die ANOVA kann mit der Ublichen Einweg-Varianzanalyse Uberprift werden, die
orthogonalen Polynome incl. Test wurden durch per-Hand-Berechnungen nachvollzogen:

* % %

Ot hogonal e Pol ynonme ( ANOVA) a
Ei ngabedat ei ist Test.DAT
davon Variable 2 (VarZwei)
und Gruppen-Var. 3 (GuppNum =1 2 3
G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3
1 .0 1: 20.0 1: 35.0
2: 3.0 2: 25.0 2: 33.0
3: 5.0 3: 30.0 3: 32.0
4: 5.0 4: 39.0
5. 4.0

| Xquer S s2 n
_______________ e e e e e e e e e e e e e e e e e m e ——— - -
Stichprobe 1 | 3. 8000 1.3038 1.7000 5
Stichprobe 2 | 25. 0000 5. 0000 25.0000 3
Stichprobe 3 | 34. 7500 3. 0957 9.5833 4
Tabel | e der Varianzanal yse:
Streuung | fg | SQ I DQ I F | P
---------- T T
zwi schen | 2 | 2253.3667 | 1126.6833 | 118.5289 | 0.000000
i nnerhal b | 9 | 85. 5500 | 9. 5056 | |
---------- R T L T T T T T T T epp———

t ot al | 11 | 2338.9167 | | |
Bartl ett-Test (Honpgenitat der Varianzen):

Pruf groBe Chi2z = 4,2396 mit fg = 2 ( p = 0.120055)

Test auf Gaul3-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

Stichprobe 1: Kol nogoroff-Smirnoff's delta = 0.2213 ( p > 0.200000 ) Ck!
Stichprobe 2: Kol nogoroff-Smrnoff's delta = 0.1747 ( p > 0.200000 ) k!
Stichprobe 3: Kol nogoroff-Smrnoff's delta = 0.2178 ( p > 0.200000 ) Ck!
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Ot hogonal e Pol ynorre:
Argunente der 3 Stufen (G uppen):

Stufe Sti chprobe Ar gunent

1 1 1. 0000
2 2 2.0000
3 3 4. 0000

Koef fi zi entennmatri x der Othogonal konponent en:

-15. 0000 - 3. 0000 21. 0000
1. 6000 -4.0000 1. 0000

Ot hogonal konponenten p-ter O dnung:

Li near D Z(1)
Quadratisch : Z( 2)

2409. 0000
-130. 6000

Summe der Quadrate der ANOVA:

i SQ Zi) F Fgl Fg2 p
Li near: 1 1990.1512  209.3672 1 9 0. 000000
Quadratisch: 2 263.2155 27. 6907 1 9 0. 000519

Literatur:

L. Sachs (1997) Angewandte Statistik, 8. Aufl. Springer-Verlag. (ANOVA Kap. 73,
Bartl ett-Test Kap.723)

H  Ackermann (1979) A concise formula to conpute general orthogonal contrast
coefficients. Biom J. 21, Vol. 7, pp. 597-606.

Unifaktorielle Kovarianzanalyse: Es wird gepriift, ob eine gesprachstherapeutische Behand-
lung auf verschiedene Verhaltensstérungen (Konzentrationsstérung, Potenzstérung, Hysterisches
Verhalten: "Stufen Faktor A", hier identisch mit der Indizierung="Index") Einfluss besitzt. Die ZielgréRe
ist der von einem Expertengremium eingeschatzte Therapieerfolg. Als Kontrollvariable wird die ver-
bale Intelligenz mit erfasst (Bortz (1977, p.458)). Bemerkung: Mit der an sich ordinalen Zielgré3e sollte
nach Mdglichkeit eine nicht-parametrische Auswertung unternommen werden!

* % %

Uni faktoriell e Kovari anzanal yse a

Ei ngabedat ei ist Bortz458. DAT
davon Variable 2 (Score) mt Kovariable 1 (Verbal A)

Faktor A: Stufe | Variable 3 (D agnose)

1| 1

2 | 2

3| 3
Variable 2 Kovari abl e A. Index Stufe
5. 00000 7.00000 1 1
6. 00000 9. 00000 1 1
6. 00000 8. 00000 1 1
4. 00000 5. 00000 1 1
5. 00000 5. 00000 1 1
5. 00000 11. 00000 2 2
4. 00000 12. 00000 2 2
2.00000 8. 00000 2 2
1. 00000 7.00000 2 2
3. 00000 9. 00000 2 2
2. 00000 12. 00000 3 3
1. 00000 10. 00000 3 3

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 113 von 246



1. 00000 9. 00000 3 3

1. 00000 10. 00000 3 3

2.00000 13. 00000 3 3
Tabel | e der Kovari anzanal yse:
Sour ce I fg | SQ I DQ I F | P
---------- T R e me——
Faktor A | 2 | 42.8498 | 21. 4249 | 65. 4827 | 0.000001
Rest | 11 | 3.5990 | 0.3272 | |
---------- T T L e

Tot al | 13 | 46. 4488 | | |

Vor ausset zungen:
Bartl ett-Test (Honpgenitéat der Varianzen):

PrifgroRe Chiz = 3.9845 mit df = 2 ( p = 0.136386 )
Honpgeni t & der Steigungen innerhal b der Stufen:
PrifgoRe F = 2.12 mit df = ( 2, 9) ( p = 0.175572)
Schat zung der zusanmengefassten Regressi on und Korrel ati on:
Regr essi onskoeffizient b = 0. 50490

Korrel ati onskoeffizient r = 0. 86193

PriufgoRe F = 26.01 nit df = ( 1, 9) ( p = 0.000645 )

Li nearitat Abhangi gkeit der Zielvariablen von der Kontrollvariabl en:
PriufgoRe F = 0.72 mit df = ( 1, 11) ( p = 0.413892)

Durchschnitte:
Stufen Unkorrigiert Korrigiert

1 5 5. 2000 6. 3108
2 5 3. 0000 2.7980
3 5 1. 4000 0. 4912

Mil tiple Verglei che nach Scheffe (Korrigierte Differenzen):

Stufen Faktor A Differenz F df 1 df 2 p
1 2 3.5127 33. 3347 2 11 0. 000021
1 3 5.8196  65.3363 2 11 0. 000001
2 3 2.3069 18. 1512 2 11 0. 000328

Literatur: J. Bortz (1989) Lehrbuch der Statistik Kap.7,10. Springer

Bifaktorielle Varianzanalyse: Vergleich dreier Behandlungsmethoden mit der ZielgroRe "De-
pressivitat". Da das Geschlecht mdglicherweise die Fehlervarianz vergréRert, wird dieses als 2. Faktor
erfasst (Quelle: Bortz (1977, p.355)); hier sind die "Stufen" identisch mit den "Indices" der Faktoren!
Bemerkung: Mit der offenbar ordinalen Zielgrof3e sollte besser eine nicht-parametrische Auswertung

vorgenommen werden!
* %%

Bi faktoriell e Vari anzanal yse a

Ei ngabedat ei ist Bortz355. DAT, davon Variable 1 (Depress.).

Faktor A: Stufe | Variable 3 (Dosis) Faktor B: Stufe | Variable 2 (Geschl.)
1| 1 1| 1
2| 2 2| 2
3| 3
Variable 1 A Index Stufe B: Index Stufe
22. 00000 1 1 1 1
25. 00000 1 1 1 1
22. 00000 1 1 1 1
21. 00000 1 1 1 1
22. 00000 1 1 1 1
19. 00000 2 2 1 1
16. 00000 2 2 1 1
16. 00000 2 2 1 1
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15. 00000 2 2 1 1

17. 00000 2 2 1 1

13. 00000 3 3 1 1

12. 00000 3 3 1 1

12. 00000 3 3 1 1

13. 00000 3 3 1 1

12. 00000 3 3 1 1

18. 00000 1 1 2 2

19. 00000 1 1 2 2

17. 00000 1 1 2 2

21. 00000 1 1 2 2

19. 00000 1 1 2 2

16. 00000 2 2 2 2

20. 00000 2 2 2 2

15. 00000 2 2 2 2

16. 00000 2 2 2 2

16. 00000 2 2 2 2

16. 00000 3 3 2 2

14. 00000 3 3 2 2

16. 00000 3 3 2 2

13. 00000 3 3 2 2

14. 00000 3 3 2 2
Sti chprobenunf dnge n(i,j):
Faktor B | Faktor A

| a = 1| a= 2| a= 3|
--------- T
b = 1] 5| 5 | 5|
b = 2| 5 | 5 | 5 |
Dur chschnitte:
Faktor B | Faktor A
| a = 1] a= 2| a-= 3|
--------- R T
b = 1| 22. 400 | 16. 600 | 12. 400 |
b = 2| 18. 800 | 16. 600 | 14. 600 |
Tabel | e der Varianzanal yse fur Faktoren nmit festen Effekten (Mdell 1):
Sour ce | fg | SQ I DQ I F | P
---------- T T L e
Faktor A | 2 | 253. 4000 | 126. 7000 | 59. 8583 | 0.000000
Faktor B | 1 | 1.6333 | 1.6333 | 0.7717 | 0.388416
AXx B | 2 | 42.8667 | 21. 4333 | 10. 1260 | 0.000648
Rest | 24 | 50. 8000 | 2.1167 | |
---------- N T T T T e L L LT LT E Su—
Tot al | 29 | 348. 7000 | | |
Vari anzanal yse fir Faktoren mit zuféalligen Effekten (Moddelle Il und [11):
| Faktor A | Faktor B | A X B
I F p I F p I F p

-------------- T T T T ey
A fest B:fest | 59. 8583 0. 000000 | 0.7717 0.388416 | 10. 1260 0. 000648
-------------- T T T T ey
A fest B:rand | 5.9114 0. 144689 | 0.7717 0.388416 | 10. 1260 0. 000648
-------------- T T T T T ey
A:rand B:fest | 59. 8583 0. 000000 | 0.0762 0.808417 | 10. 1260 0. 000648
-------------- T T T T ey
A:rand B:rand | 5.9114 0. 144689 | 0.0762 0.808417 | 10. 1260 0. 000648

Pruf ung der Voraussetzungen:
Bartl ett-Test (Honogenitat der Varianzen): Chi2=4.834 nit df=5 und p=0.436482
Unt er schi ede der Stichprobenunféange < 0.0% GaulR-Verteilung nicht vergessen!
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Model | 1 : Multiple Vergleiche nach Scheffé (Korrigierte Differenzen):

Stufen Faktor A Differenz F df 1 df 2 p
1 2 4.0000 18.8976 2 24 0. 000012
1 3 7.1000 59.5394 2 24 0. 000000
2 3 3.1000 11. 3504 2 24 0. 000339
Stufen Faktor B Differenz F df 1 df 2 p
1 2 0. 4667 0.7717 1 24 0. 388416
Literatur: J. Bortz (1989) Lehrbuch der Statistik. Springer-Verlag. Kap.7,8 a

Bifaktorielle Kovarianzanalyse: Untersucht werden drei Programme (iber einen Lehr-
gegenstand (Faktor A, dessen Stufen sind hier identisch mit dessen Werten), Motivationsunterschiede
sollen durch zwei verschiedene Instruktionen (Faktor B, vgl. A) erreicht werden. Zielgrol3e ist der
Lernerfolg, als Kovariable wird das Merkmal Intelligenz erfasst (Quelle: Bortz (1977, p.479)).
Bemerkung: Mit der ordinalen ZielgréRe sollte nach Moglichkeit eher eine nicht-parametrische
Auswertung unternommen werden!

* % %

Bi f aktori el |l e Kovari anzanal yse -

Ei ngabedatei ist Bortz479. DAT
davon Variable 2 (Var_Y) mit Kovariable 1 (Var_X)

Faktor A: Stufe | Variable 3 (Fak_A)

Faktor B: Stufe | Variable 4 (Fak_B)

1] 1
2 | 2
Variable 2 Kovari abl e A: I ndex Stufe B: Index Stufe
13. 00000 5. 00000 1 1 1 1
17. 00000 6. 00000 1 1 1 1
18. 00000 6. 00000 1 1 1 1
10. 00000 4.00000 1 1 1 1
9. 00000 3. 00000 1 1 1 1
12. 00000 5. 00000 1 1 1 1
10. 00000 5. 00000 2 2 1 1
14. 00000 7.00000 2 2 1 1
17. 00000 7.00000 2 2 1 1
19. 00000 9. 00000 2 2 1 1
11. 00000 6. 00000 2 2 1 1
14. 00000 6. 00000 2 2 1 1
21. 00000 8. 00000 3 3 1 1
19. 00000 7.00000 3 3 1 1
13. 00000 5. 00000 3 3 1 1
13. 00000 4.00000 3 3 1 1
16. 00000 7.00000 3 3 1 1
15. 00000 6. 00000 3 3 1 1
20. 00000 7.00000 1 1 2 2
16. 00000 6. 00000 1 1 2 2
14. 00000 4. 00000 1 1 2 2
12. 00000 4. 00000 1 1 2 2
19. 00000 6. 00000 1 1 2 2
15. 00000 5. 00000 1 1 2 2
17. 00000 6. 00000 2 2 2 2
22. 00000 8. 00000 2 2 2 2
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19. 00000 7. 00000 2 2 2 2

13. 00000 5. 00000 2 2 2 2

12. 00000 5. 00000 2 2 2 2

20. 00000 8. 00000 2 2 2 2

14. 00000 5. 00000 3 3 2 2

25. 00000 6. 00000 3 3 2 2

22. 00000 5. 00000 3 3 2 2

19. 00000 5. 00000 3 3 2 2

15. 00000 4.00000 3 3 2 2

18. 00000 5. 00000 3 3 2 2
Sti chprobenunf d&nge n(i,j):
Faktor B | Faktor A

| a = 1| a= 2| a-= 3
--------- T
b = 1| 6 | 6 | 6
b = 2 | 6 | 6 | 6
Durchschnitte
Faktor B | Faktor A
| a = 1| a= 2| a= 3
--------- T
b = 1] 13. 167 | 14. 167 | 16. 167
b = 2| 16. 000 | 17. 167 | 18. 833
Tabel | e der Kovarianzanal yse fur Faktoren mit festen Effekten (Mdell 1)
Source | fg | sQ | Q| F | P
---------- T T L e
Faktor A | 2 | 101. 9070 | 50. 9535 | 16. 0009 | 0.000021
Faktor B | 1 | 111.1898 | 111.1898 | 34.9169 | 0.000002
AXx B | 2 | 22.9488 | 11. 4744 | 3.6033 | 0.040026
Rest | 29 | 92. 3479 | 3.1844 | |
---------- N T T T T e L L LT LT E Su—
Tot al | 34 | 328. 3935 | | |
Kovari anzanal yse fur Faktoren mit zufélligen Effekten (Mddelle Il und I11)
[ Faktor A | Faktor B [ Ax B
I F p I F p I F p

-------------- e T T
A fest B:fest | 16. 0009 0.000021 | 34.9169 0. 000002 | 3. 6033 0. 040026
-------------- T T T T e
A fest B:rand | 4.4406 0.183803 | 34.9169 0. 000002 | 3. 6033 0. 040026
-------------- T T T T e
A rand B:fest | 16. 0009 0.000021 | 9. 6902 0. 089551 | 3. 6033 0. 040026
-------------- e e T SIS
A rand B:rand | 4.4406 0.183803 | 9. 6902 0. 089551 | 3. 6033 0. 040026
Vor ausset zungen
Bartl ett-Test (Honpgenitéat der Varianzen):
PriafgroRe Chi2z = 0.6721 mit df = 5 ( p = 0.984467 )
Unt er schi ede der Stichprobenunfange: 0.0%
Honogeni t & der Steigungen innerhal b der Stufen:
Pruf groBe F = 1.15 mt df = ( 5, 24) ( p = 0.364091 )
Schat zung der zusanmengefassten Regressi on und Korrel ation
Regr essi onskoeffizient b = 2.54909
Korrel ati onskoeffizient r = 0.87368

PrufgréRe F = 77.40 nit df = (1, 24) ( p = 0.000000 )

Pruf ung auf GauB3-Verteilung nicht vergessen!
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Modell | : Muiltiple Vergleiche nach Scheffe (Korrigierte Differenzen):

Stufen Faktor A Differenz F df 1 df 2 p
1 2 2.7403 6.1371 2 29 0. 005990
1 3 -1. 6421 2.2038 2 29 0.128531
2 3 -4.3824  15.6962 2 29 0. 000024
Stufen Faktor B Differenz F df 1 df 2 p
1 2 -3.5414  34.9169 1 29 0. 000002

Literatur: J. Bortz (1989) Lehrbuch der Statistik. Springer-Verlag. Kap. 7 und 8

Hotelling's Einstichproben-T2-Test und Simultane Konfidenzintervalle: Beur-
teilung vonl5 Studenten bezlglich 4 Variablen (Quelle: Kramer (1972, p. 52 )) Kramer prift die
Hypothese Ho(pu1=553, p2=635, pu3=532, p4=613); da BIAS. ausschliel3lich Ho(ul=p2=p3=p4=0)
pruft, wurden Kramers hypothetische Werte pi vor der Berechnung von den jeweiligen Zielgrof3en
subtrahiert (BiAS." Formelinterpreter). Bemerkung: Die Zielgr6Ren sind eher qualitativer Natur, so
dass an eine Auswertung mit Friedman's Test gedacht werden sollte!

* % %

Hotelling' s Einstichproben-T2-Test & Sinultane Konfidenzintervalle a

Ei ngabedat ei ist Kramer54A. DAT
davon Variablen 5 (Verbal _0), 6 (MathSATO), 7 (English0), 8 (MathAch0)

Verbal _0 Mat hSATO Engl i shO Mat hAchO

|

1 -28. 0000 - 26. 0000 -17. 0000 18. 0000
2 -146.0000 - 20. 0000 -45. 0000 -59. 0000
3 -15. 0000 20. 0000 -143.0000 12. 0000
4 3. 0000 26. 0000 66. 0000 -1. 0000
5 137. 0000 75. 0000 79. 0000 - 38. 0000
6 -126.0000 -63. 0000 -128.0000 -69. 0000
7 -67. 0000 -20. 0000 -149.0000 -22.0000
8 65. 0000 -50. 0000 102. 0000 34. 0000
9 -100. 0000 -67.0000 -144.0000 -48. 0000
10 51. 0000 - 3. 0000 6. 0000 28. 0000
11 16. 0000 - 60. 0000 60. 0000 47. 0000
12 3. 0000 26. 0000 -67. 0000 - 30. 0000
13 - 8. 0000 29. 0000 -45. 0000 66. 0000
14 9. 0000 7.0000 -15. 0000 45. 0000

15 86. 0000 44. 0000 123. 0000 -11. 0000

Anzahl Merknmal stréager n = 15
Anzahl Bedi ngungen k = 4

Pr uf gr 6R3en:
Hotelling' s T?
Pr uf gr 6R3e F

1.2327
0.2421 nit df = ( 4, 11 ) ( p = 0.908498 )

Si mul tane Konfidenzintervalle: P = 0.95

i Variable X- Quer Untere Grenze Qbere Grenze
1 Verbal _0 - 8. 000000 -91. 235786 75. 235786
2 Mat hSATO -5. 466667 -51. 284447 40. 351112
3 English0 -21.133333 -120. 725876 78.459213
4 Mat hAchO -1.866667 -46. 464039 42. 730705

Pruf ung auf GauB3-Verteilung nmit Midhol kar - Test !

Literatur:

M M Tatsuoka (1971) Multivariate Analysis. Wley. p. 76 ff.

C.Y. Cramer (1972) A first course in nethods of multivariate analysis. Virginia
Pol ytech. Inst. and State Univ.. p. 56 ff.
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Hotelling's Zweistichproben-T2-Test & Simultane Konfidenzintervalle: In dem
Lehrbuch von Kramer (1972, p.73) findet sich als Beispiel ein Vergleich zweier Fertigungs-
temperaturen beziglich zweier Festigkeitsparameter von Stahl:

* k%

Hotel ling's Zwei stichproben-T2-Test & Sinultane Konfidenzintervalle a

Ei ngabedatei ist Kraner73. DAT
davon Variablen 1 (YieldPoi), 2 (U tStren)
und Gruppen Var. 3 (Tenperat) = 1 und 2

G uppe 1
i Var. 1 Var. 2

1 33. 0000 60. 0000
2 36. 0000 61. 0000
3 35. 0000 64. 0000
4 38. 0000 63. 0000
5 40. 0000 65. 0000
G uppe 2
i Var. 1 Var. 2
1 35. 0000 57. 0000
2 36. 0000 59. 0000
3 38. 0000 59. 0000
4 39. 0000 61. 0000
5 41. 0000 63. 0000
6 43. 0000 65. 0000
7 41. 0000 59. 0000

Durchschnitte, Standardabwei chungen und Streuungen:

G uppe Variable | Xquer St d. Abw. Streuung Fal |l zahl
__________________ de e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e mm—m————————
1 Yi el dPoi | 36. 4000 2.7019 7.3000 5
UtStren | 62. 6000 2.0736 4. 3000 5
.................. e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e m e ———— -
2 Yi el dPoi | 39. 0000 2.8868 8.3333 7
UtStren | 60. 4286 2.7603 7.6190 7

Honogeni t & der Kovarianzmatri zen:
Box' PriufgrofRe y2 = 0.3808 mt df =3 ( p = 0.944184 )

Pr uf gr 6Ren:
Hotelling's T2
Pr uf gr 6R3e F

23.9117
10.7603 mit df = ( 2, 9) ( p = 0.004106 )

Si mul tane Konfidenzintervalle: P = 0.95

Vari abl e X-Querl X-Quer2 Diff X-Quer Untere Grenze here G enze
Yi el dPoi 36. 4000 39. 0000 -2.6000 -7.6680 2. 4680
UtStren 62. 6000 60. 4286 2.1714 - 2. 3456 6. 6884

Prif ung auf GauB-Verteilung mt Midhol kar - Test!

M M Tatsuoka (1971) Multivariate Analysis. Wley. p. 81 ff.
C.Y. Cranmer (1972) A first course in nethods of nultivariate
analysis. Virginia Polytech. Inst. and State Univ.. p. 80 ff.
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Varianzanalyse mit Messwiederholungen: Es wird geprift, ob der Haut-Widerstand Tages-
schwankungen unterliegt, wozu eine Gruppe von Probanden morgens, mittags und abends untersucht
wurde (Bortz (2005, p.412)). Eine graphische Darstellung ist mit Einzelverlaufen und Box-Plots
moglich, weitere Berechnungen finden sich in “Deskriptives".

* Kk *

Vari anzanal yse mt Messw eder hol ungen a

Ei ngabedatei ist ..\VALI DE\ BORTZ412. DAT
davon Variablen 1 (norgens), 2 (mttags), 3 (abends)

Ei ngel esene Dat en:

i nor gens mttags abends
1 7. 0000 7.0000 6. 0000
2 5. 0000 6. 0000 8. 0000
3 8. 0000 9. 0000 5. 0000
4 6. 0000 8. 0000 6. 0000
5 7. 0000 7.0000 5. 0000
6 7.0000 9. 0000 7.0000
7 5. 0000 10. 0000 6. 0000
8 6. 0000 7.0000 4.0000
9 7. 0000 8. 0000 6. 0000
10 5. 0000 7.0000 5. 0000

Tabel | e der Varianzanal yse:

Sour ce | SQ | M | df | F | p
---------- e T T .
zwi schen | 11. 6333 | 1.2926 | 9 | 0.9831 | 0.485678

i nnerhal b | 45. 3333 | 2.2667 | 20 | |

- Faktor | 21. 6667 | 10. 8333 | 2| 8.2394 | 0.002881

- Rest | 23. 6667 | 1.3148 | 18 | |

---------- T T T e Y
Gesant | 56. 9667 | 1.9644 | 29 | |

Zum Vergl ei ch der Faktorstufen wird der p-Wert bzgl. "Faktor" verwendet.

Pruf ung der Voraussetzungen - Honopgenitat der Varianzen und der Korrel ati onen
zwi schen den Stufen des Faktors per Box-Test:

Box' Chi2 = 0.925 mit df = 4 und p = 0.920965 Ck!

Test auf GauB-Verteilung der 3 Variablen (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

norgens: Kol nogoroff-Smirnoff's delta = 0.2456 ( p = 0.088720 ) Cave!
mttags: Kol nogoroff-Smirnoff's delta = 0.2424 ( p = 0.098658 ) Cavel
abends: Kol nogorof f-Smirnoff's delta = 0.2301 ( p > 0.100000 ) Ck!

Mudhol kar's Test auf nultivariate GauB3-Verteil ung:
Mudhol kar's PriufgroBe N = 1.6136 : p = 0.106613 (asynptotisch)

Mil ti ple Vergleiche - Bonferroni-Hol mkorrigierte t-Tests und Scheffé-Tests:

Nr Mul t. Paarvergl ei ch p- unkorr p-Bonferroni p-Bonf. Hol m p- Scheff é
1 norgens....mttags. 0. 009106 0.027318 0.018212 0. 030195
2 nor gens. . .. abends. . 0. 380856 1. 000000 0. 380856 0. 629252
3 mttags....abends.. 0. 004763 0. 014289 0.014289 0. 004035

Literatur: J. Bortz (2005) Lehrbuch der Statistik, Springer. pp. 409-414.
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Cross-Over-Analyse (Grizzle-Modell): Die Cross-Over-Analyse vergleicht zwei Behand-
lungen A und B in zwei Gruppen mit den Behandlungssequenzen AB und BA (Grizzle (1969)).

Bitte beachten: Nach Eingabe der Gruppenvariablen sind die beiden Namen der Variablen einzu-
geben, die den beiden Perioden zugeordnet sind: Die Eingabeaufforderung lautet: Welche Variablen
werden getestet: Periodel: und nach Eingabe Periode 2:. Es handelt sich hierbei um Perioden, nicht
um Behandlungen: Zum Beispiel erhielt Gruppe 1 in der ersten Periode die Behandlung A, die Gruppe
2 dagegen B, wahrend in der 2. Periode umgekehrt Gruppe 1 B und Gruppe 2 A erhielt!

* k *

Cross-Over (Gizzl e-Mdell) a

Ei ngabedatei ist Gizzlel. DAT
davon Variablen 1 (Periodel), 2 (Periode2)
=1u

und Gruppen Var. 3 (G uppNum nd 2

G uppe 1
i Var. 1 Var. 2
1 0. 2000 1. 0000
2 0. 0000 -0. 7000
3 - 0. 8000 0. 2000
4 0. 6000 1.1000
5 0. 3000 0. 4000
6 1. 5000 1. 2000

G uppe 2
i Var. 1 Var. 2
1 1. 3000 0. 9000
2 -2. 3000 1. 0000
3 0. 0000 0. 6000
4 - 0. 8000 - 0. 3000
5 - 0. 4000 -1. 0000
6 -2.9000 1. 7000
7 -1. 9000 - 0. 3000
8 -2.9000 0. 9000

Honogeni tat der Varianzen (zwei seitig)

PrufgrofRe F = 1.2363 nit dfl = 7 und df2 = 5 ( p = 0.843713 )
Nachef f ekt e:
PriufgroRe F = 4.5708 nmit dfl = 1 und df2 = 12 ( p = 0.053788 )

Pruf ung auf GauB-Verteilung (W k-Shapiro-Test) nicht vergessen
Behandl ungsef f ekt e:

I'm Cross-Over:

PrifgroRe F = 2.8610 mit dfl1 = 1 und df2 = 12 ( p = 0.116532 )
Erste Peri ode:
PriufgroBe F = 5.1736 nmit dfl = 1 und df2 = 12 ( p = 0.042090 )

Literatur:

J.E. Gizzle (1965) Two-period cross-over design and its use in clinical trials.
Bi onetrics 21, pp. 467-480

J.E. Gizzle (1974) Correction Note. Bionetrics 21, p. 727

G G Koch (1972) The use of nonparam nethods in the stat. Analysis of the two-
period change-over design. Bionetrics 28, pp. 577-584.
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A.9 Nicht-parametrische Statistik 7N

Wilcoxon's matched-pairs-Test

Tukey-Konfidenzintervall

Wilcoxon-Mann-Whitney-Test ("U-Test")

Asymptotisches Konfidenzintervall zum Mann-Whitney-Schéatzer
Moses-Konfidenzintervall zum Hodges-Lehmann-Schatzer
Van-Elteren’s stratifizierter U-Test
Kolmogoroff-Smirnoff-Test

Mood’s Median-Test

Kruskal-Wallis-Test, mit Headrick’s exaktem p-Wert

Multiple Vergleiche nach Dunn, Nemenyi und Conover-Iman
Jonckheere-Terpstra-Test auf Trend

Van der Waerden’s Normalscore-Test

Nicht-parametrischer Levene-Test auf Varianzengleichheit
Mantel-Haenszel- und Mantel-Haenszel-Zimmermann-Test
Friedman-Test mit Wilcoxon-Wilcox- und Conover-Vergleichen
Page-Test auf Trend

Wilcoxon-Wilcox-Vergleiche

Schaich-Hamerle-Vergleiche

Dixon und Mood's Vorzeichentest

Cochran's Q-Test

Test auf Gleichverteilung

Anpassungstest (y?-Test, Woolf's G-Test)

Koch's nicht-parametrische Cross-Over-Analyse
Bifaktorielle Rang-Varianzanalyse (Kubinger)

Wilcoxon's matched-pairs-Test: In einer Studie ist der Erfolg einer Tranquilizer-Behandlung
zu beurteilen. Als Zielgrof3e wird der Hamilton-Faktor IV verwendet (vgl. Hollander und Wolfe (1973,
p.29)):

* % %

W | coxon-Test (' matched pairs') .

Ei ngabedatei ist Holl 29. DAT
davon Variable 1 (HFvor) - Variable 2 (HFnach)

i Var 1 Var 2 Diff

1: 1.8300 0. 8780 0. 9520

2: 0. 5000 0. 6470 -0. 1470

3: 1.6200 0. 5980 1.0220

4: 2.4800 2. 0500 0. 4300

5: 1.6800 1. 0600 0. 6200

6: 1. 8800 1. 2900 0. 5900

7: 1. 5500 1. 0600 0. 4900

8: 3. 0600 3. 1400 -0. 0800

9: 1. 3000 1. 2900 0. 0100
Stichprobenunfang: n =9
Ungl ei che Paare: n =9
Pruf gr6lRe RN = 5.00 ( p = 0.039063 exakter Wert )
Prufgrole z = 2.0732 ( p = 0.038152 approximativ )
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Hodges- Lehnmann- Schat zer = 0. 4600

Tukey- Konfi denzintervall e:

P = 0.9000: ( 0. 0100 , 0. 7860 )
P = 0. 9500: ( 0. 0100 , 0. 7860 )
P = 0.9900: ( -0.1135 , 0.9870 )
Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap.422.
H Blnung, G Trenkler (1978) N cht-param Methoden, Springer. p.192

Tukey-Konfidenzintervall: Konfidenzintervall fir den Median von Messungen des Quotienten
der Masse der Erde und der Masse des Mondes (aus: Hollander und Wolfe (1973, p.51). Da der
matched-pairs-Test als Paardifferenzen-Test konzipiert ist, wird im Beispiel als zweite Variable Null
eingegeben: Der WMP-Test macht in dieser Form naturlich keinen Sinn, wesentlich an der Ausgabe
sind nur die Konfidenzintervalle!

* k%

W | coxon-Test (' matched pairs') a

Ei ngabedatei ist Holl51. DAT
davon Variable 1 (QuotE/M- Variable 2 (Null)

i Var 1 Var 2 Diff

1 81. 3001 0. 0000 81. 3001

2: 81. 3015 0. 0000 81. 3015

3: 81. 3006 0. 0000 81. 3006

4: 81. 3011 0. 0000 81. 3011

5: 81. 2997 0. 0000 81. 2997

6: 81. 3005 0. 0000 81. 3005

7: 81. 3021 0. 0000 81. 3021
Stichprobenunfang: n =7
Ungl ei che Paare: n =7
Pruf grole RN = 0.00 ( p = 0.015625 exakter Test )
PrufgroRe z = 2.3664 ( p = 0.017960 approximativ )

Hodges- Lehnann- Schat zer = 81. 3008

Tukey- Konfidenzintervall e:

P = 0.9000: ( 81. 3001 , 81. 3016 )
P = 0.9500: ( 81. 3001 , 81. 3016 )
Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer. Kap.422
H. Bunung, G Trenkler (1978) N cht-param Methoden, Springer. p.192

Wilcoxon-Mann-Whitney-Test ("U-Test"): Vor und nach einer Anderung in einem Prozess
werden die Zeiten zur Ausfiihrung einer Verrichtung gemessen (vgl. Graf et al. (1987, p.399)). Es ist
zu bemerken, dass hier ein Parallelgruppenversuch vorliegt, mithin kann jeder Proband in nur genau
einer Gruppe sein. Als Alternative kdnnte der Vergleich auch im Sinne des matched-pairs-Tests
durchgefiuihrt werden, so dass jeder Proband mit einem Wertepaar in die Auswertung eingehen wirde.

Die Prufgrofien Z und U werden bei Bindungen (,Ties") auf Grund von mittleren Réngen (,Midranks")
berechnet. Der approximative Test via Z enthélt eine Tie-Korrektur, der ,exakte p-Wert* wird mit Hilfe
des Verfahrens von Zimmermann (1985) berechnet und ist somit nicht Tie-korrigiert. Die p-Werte des
exakten Tests kdnnen bei Bindungen zwischen den Gruppen heuristisch korrigiert werden. Weitere
Validierungen wurden mit Hilfe von SPSS durchgefuhrt.

* % %
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W | coxon- Mann- Wi t ney- Test

Ei ngabedat ei

i st G af399. DAT

davon Variable 1 (Zeit) und Guppen Var. 2 =1, 2
G uppe 1 G uppe 2

1: 11.0000 1: 14.0000

2: 15.0000 2: 19.0000

3:  21.0000 3: 25.0000

4: 23.0000 4: 29.0000

5: 23.0000 5: 36. 0000

6: 27.0000 6: 39.0000

7: 28.0000 7: 45.0000

8: 29.0000 8: 49.0000

9: 35.0000 9: 55.0000

10: 48.0000 10: 60. 0000

Rangsume Stichprobe 1 = 82.50, Normert: 8.25
Rangsume Stichprobe 2 = 127.50, Normiert: 12.75

Test der Nul | hypot hese:
PrifgroRe U= 27.5 mit p
PriofgroRe Z = 1.702 nmit p

0. 105122 (exakter Test)
= 0. 088733 (approximativ)

Exakter Test: Unkorrigierter p-Wert bei Bindungen, Zi mrernann (1985)
Hodges- Lehmann- Schat zer = -11. 5000
Moses- Konfi denzinterval l e fir G uppel-G uppe2:
P = 0.9000: ( -24.0000 |, 0. 0000 )
P = 0.9500: ( -26. 0000 |, 3. 0000 )
P = 0.9900: ( -31. 0000 , 9. 0000 )
[ Medi an M ni mum Maxi mum n
__________ o e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e m =
Guppe 1 | 25. 0000 11. 0000 48. 0000 10
G uppe 2 | 37.5000 14. 0000 60. 0000 10
Literatur:
L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, 11. Aufl. Springer, Kap. 394

H.  Zi mrermann (1985) Exact Cal cul ation of Pernutational Distributions for Two

I ndependent Sanples. Biom J. Vol. 27, No. 4, pp. 431-4.

Moses-Konfidenzintervall zum Hodges-Lehmann-Schatzer: Bei der Untersuchung der
Membrangéngigkeit von Tritium-haltigen Wasser soll ein Konfidenzintervall fir den Unterschied zweier
Gestationsgruppen errechnet werden (Hollander und Wolfe (1973, p.69)). Das nicht-parametrische
Moses-Konfidenzintervall wird im Kontext des U-Tests errechnet:

* % %

W | coxon- Mann- Whi t ney- Test

Ei ngabedatei ist Holl 69. DAT
davon Variable 1 (Pd(E-4cn's))
und Guppe(n) Var. 2 =1, 2

G uppe

1: 8000
. 8300
8900
0400
4500
3800
9100
6400
. 7300
. 4600

QLN RAWN
PORRPRPPPPROO

[EnY
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G uppe

: . 1500
. 8800
. 9000
. 7400

2100

A
rooOR

Rangsumme Stichprobe 1
Rangsumme Stichprobe 2

Test der Nul | hypot hese:

PrifgroRe U= 15.0 nmit p
PrufgroRe Zz = 1.225 nit p
Hodges- Lehmann- Schat zer =

Moses- Konfi denzinterval l e

P = 0.9000: ( - 0. 0800
P = 0.9500: ( -0. 1500
P = 0.9900: ( - 0. 3800

Die Intervalle gelten fur

| Medi an
__________ o e e e e e e e - -
Guppe 1 | 1. 4150
Gruppe 2 | 0. 9000

90.00, Normert: 9.00
30.00, Normert: 6.00

0. 254412 (exakter Test)
0. 220671 (approxi mativ)

o

. 3050

zum Hodges- Lehnmann- Schéat zer fur G uppel- G uppe2:
, 0.7200 )
, 0. 7600 )
, 1. 0100 )

nl1>9 und/ oder n2>9, sonst n&herungswei se.

M ni mum Maxi mum n
0. 7300 1.9100 10
0. 7400 1.2100 5

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer, Kap.394.

Konfidenzintervall zum

Mann-Whitney-Schatzer: Wellek (1993) gibt ein Beispiel zum
Vergleich zweier Schmerzmittel. Diese Daten wurden zur Uberpriifung des MW-Schétzers und der
Varianzschatzung verwendet. (Zu der Varianzschatzung des MWS vgl. Bamber (1975), ab n;,n;>200
wird aus Laufzeitgriinden die Varianz von Sen (1960) verwendet, vgl. dazu auch - im Kontext der
AUC-Berechnung - DelLong (1983).) Die Konfidenzintervalle kénnen z.B. auch fir Aquivalenztests

verwendet werden, wie in dem Buch von Wellek (1993) dargestellt wird:

* k *

W | coxon- Mann- Wi t ney- Test

Ei ngabedatei ist ...\WELLEK. dat

davon Variable 3 (Diff)

und G uppen-Var. 2 (Guppe) =1 2

G uppe 1

[EnY

0. 0546
0. 0540
-0. 0949
0. 1370
0. 0264
. 0913
-0. 3493
0.0472
0. 0529
-0.2722

QNG WN
.
o

[EnY

G uppe 2

[EEN

0.1072
0. 3516
-0.1889
0. 0319
0. 0264
0. 1480

ouarwn
'
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7: 0. 1875

8: 0. 0672

9: -0.1881

10: 0. 0099

Test der Nul | hypot hese:
PrufgrofRe U= 33.0 nit p
Pruf gréie zZ 1.285 mit p

0. 217563 (exakter Test)
0. 198765 (approxi mativ)

Mann- Whi t ney- Schat zer fir p=P(X1<X2) = 0. 670000

Asynpt ot i sche Konfidenzintervalle zum Mann- Wi t ney- Schat zer:

P = 0.9000: ( 0. 485300 , 0. 854700 )
P = 0.9500: ( 0. 449916 0. 890084 )
P = 0.9800: ( 0. 408775 , 0.931225 )
P = 0.9900: ( 0. 380761 , 0. 959239 )
Hodges- Lehnmann- Schat zer fir ' X1-X2' = -0.0890
Moses- Konfi denzi nterval | e zum Hodges- Lehmann- Schét zer :
P = 0.9000: ( -0.2393 , 0.0297 )
P = 0.9500: ( -0.2788 , 0. 0583 )
P = 0.9800: ( -0.2987 , 0.0933 )
P = 0.9900: ( -0. 3252 , 0.0977 )
| Median Mnimum Maxinmum n |  Rangsumme Normiert
_______________ Fo e m e e e e e mmc e eceemesememememe e et et —=
Stichprobe 1 | -0.0141 -0.3493 0.1370 10 | 88.0 8.8
Stichprobe 2 | 0.0468 -0.1889 0.3516 10 | 122.0 12.2

Literatur: L. Sachs (1999) Angew. Statistik, 9. Aufl. Springer, Kap. 394
M Hol I ander & D.A. Wl fe (1973) Nonpar. Statistical Methods. Wley NY
St. Wellek (1993) Stat. Methoden zum Nachwei s von Aquival enz. Fischer.

Van Elteren’s stratifizierter U-Test: Der van Elteren-Test ist eine stratifizierte Variante des
Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Tests.

Ein Beispiel findet sich in http://support.sas.com/publishing/pubcat/chaps/59390.pdf: ,As an
illustration, consider a subset of the data collected in a urinary incontinence trial comparing an
experimental drug to a placebo over an 8-week period. The primary endpoint in the trial was a percent
change from baseline to the end of the study in the number of incontinence episodes per week.
Patients were allocated to three strata according to the baseline frequency of incontinence episodes.”

Unten wurden die Daten dieses Beispiels verwendet, aber wegen des Umfangs nicht explizit
aufgefiihrt: Die Daten finden sich in ...\Valide\vanElteren.DAT"). Die Verifikation des van-Elteren-Tests
erfolgte hiermit und mit zahlreichen anderen Beispielen anhand von SAS.

* % %

Stratifizierter van-El tern-Test a

Ei ngabedatei ist .\Valide\vanElteren. DAT
davon Variabl e 3 (change)
und Gruppenvar. 1 (Armnum = 1,2

Stratifizierungsvariable stratum=1,2,3
Die Daten zu dem gerechneten Beispiel sind sehr unfangreich (92+91=183 Falle) und

werden deshalb nicht aufgelistet. Details bei support.sas.com bzw. in der Date
.\ Val i de\ vanEl t er en. DAT i m Ver zei chnis , Valide".
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Zwei seitige WI coxon-Mann- Wit ney-Tests fur alle Strata:

Stratum n m MM Schét zer z p
1 40 39 0. 458974 -0.636 0. 524580
2 32 33 0. 354167 -2.023 0. 043112
3 20 19 0. 322368 -1.897 0. 057806

n m z p Wchtung der Strata

92 91 -2.505 0. 012234 van Elteren (1960)

n = Fallzahl in Guppe Armnumrl, m = Fallzahl in G uppe Armnunr2
Ei n negativer Wert von Z bedeutet hdhere Werte in G uppe Armnunrl

Literatur:

P.H van Elteren (1960) On the comnbination of independent two sanple tests
of Wlcoxon. Bull. of the Inst. of Internat. Statist. 37, pp. 351-61

Y.D. Zhao (2006) Sanple size estimation for the van Elteren test - a stra-
tified WIcoxon-Mann-Witney test. Statist. in Med. 25, pp. 2675-87

Kolmogoroff-Smirnoff-Test: Hartung (1982, p.519) fiihrt als Beispiel zum KS-Test einen Ver-
gleich zweier Amperemeter an. (Bitte beachten Sie, dass die Auswertung besser mit Hilfe des
Verfahrens von Bland und Altman vorgenommen werden sollte!) Der asymptotische Test wurde
verfiziert gemafl SAS und SPSS

* k%

Kol nogor of f - Smi r nof f - Test a

Ei ngabedatei ist Hartung519. DAT
davon Variable 1 und G uppe(n) Var. 2 =1, 2

G uppe
1: 1.2100
2: 1.2200
3: 1. 2300
4: 1. 2400
5: 1. 2500
6: 1. 2600
7: 1. 2600
8: 1.2700
9: 1.2700
10: 1. 2800
G uppe 2
1: 1. 2000
2: 1.2100
3: 1. 2300
4: 1. 2400
5: 1. 2400
6: 1. 2400
7: 1. 2500
8: 1. 2500
9: 1. 2600
10: 1.2700
11: 1.2700
12: 1. 2800
13: 1. 2900
14: 1. 2900
15: 1. 2900
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Medi ane und Extremnerte:

| Medi an M ni num Maxi mum n
_______________ o e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e mm———— -
Stichprobe 1 | 1. 2550 1. 2100 1. 2800 10
Stichprobe 2 | 1. 2500 1. 2000 1.2900 15

Kol nogorof f-Smirnoff's delta S = 0.2000 nmit p > 0.1000 (exakter Test)
Hodges' asynptotischer Test fiur delta mt p = 0.970041 (asynptotisch)

Literatur:

L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Kapitel 393, 11. Aufl. Springer-Verlag
P.J. Kim(1969) On the exakt and approx. sanpling distribution of the two
sanmpl e Kol nogorov-Smirnov criterion Dm. JASA 1969, Vol. 64, pp. 1625-1637
J. L. Hodges Jr (1957) The Significance Probability of the Smrnov Two- Sanpl e
Test, Arkiv for Matematik, 3, pp. 469-486

Kruskal-Wallis-Test mit multiplen Vergleichen: Vvergleich von 4 Gruppen beziglich einer

ZielgrolRe, die nicht-GauR3-verteilt ist bzw. ordinalen Charakter tragt (Sachs (1992, p.394)).

Bitte beachten: Sachs' Prufgrof3e ist nicht tie-korrigiert; BiAS. rechnet bei Bindungen grundsatzlich mit
tie-Korrektur! In Abweichung von Dunn (1964) wird im Test die (gunstigere) a-Adjustierung nach Holm
(1979) durchgefiihrt. Der quasi-exakte p-Wert nach Headrick (2003) fur “kleine* Fallzahlen wurde

durch Beispiele aus der Originalarbeit und per Tabellen (Sachs (2003) o.a.) verifiziert.

* * *

Kruskal -Wal | i s-Test mt nultiplen Vergl ei chen

Ei ngabedatei ist Sachs394. DAT
davon Variable 1 (Messwert), Alle Guppen Var. 2 (G uppe)

G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3 G uppe 4

1: 121.0 1: 183.0 1. 127.0 1. 73.0

2: 148.0 2: 496.0 2: 251.0 2: 19.0

3: 153.0 3: 101.0 3: 470.0 3: 58.0

4: 114.0 4: 356.0 4: 163.0 4: 101.0

5: 108.0 5: 262.0 5: 304.0 5: 94.0
6: 89.0

Kruskal -Wallis’ PrifgroRe H fir den G obaltest:

H = 11.530: Chi2{df=3}-verteilt mt p = 0.009179
Headrick's quasi - exakter p-Wert: p = 0.002727 mt Kl =[0.002543; 0.002920]

| Medi an M ni mum Maxi mum n | Rangsumme Normert
_______________ e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e mm e —— - — =
Stichprobe 1 | 121. 0000  108. 0000 153. 0000 5 | 52.0 10. 4
Stichprobe 2 | 222. 5000 89. 0000  496. 0000 6 | 82.5 13.8
Stichprobe 3 | 251.0000 127.0000 470.0000 5 | 79.0 15.8
Stichprobe 4 | 73. 0000 19. 0000 101. 0000 5 | 17.5 3.5

Mul ti pl e Dunn-Vergl ei che (Bonferroni-Hol mkorrigiert):

Nr Sti chproben z p- unkorr p-Bonferroni p-Bonf. Hol m
1 1 versus 2 0. 892 0. 372598 1. 000000 0. 745196
2 1 versus 3 1.376 0. 168807 1. 000000 0.506421
3 1 versus 4 1.758 0. 078699 0. 472196 0. 314797
4 2 versus 3 0. 546 0. 585329 1. 000000 0. 745196
5 2 versus 4 2.729 0. 006353 0. 038120 0. 031766
6 3 versus 4 3.134 0.001722 0. 010335 0. 010335
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Mul ti pl e Conover -1 man-Ver gl ei che (Bonferroni-Hol mkorrigiert, df{t}=17):

Nr Sti chproben t p-unkorr p-Bonferroni p-Bonf. Holm
1 1 versus 2 1.264 0. 223429 1. 000000 0. 446859
2 1 versus 3 1. 950 0. 067849 0. 407096 0. 203548
3 1 versus 4 2.492 0. 023335 0. 140008 0. 093339
4 2 versus 3 0.773 0. 449996 1. 000000 0. 449996
5 2 versus 4 3. 866 0.001239 0.007435 0. 006196
6 3 versus 4 4.442 0. 000358 0. 002145 0. 002145

Dunn: Signifikanz am Niveau al pha fir alle Vergleiche mt Holms p-(BH) <=al pha
Conover und I man: Approx. p-Wrte fir >3 G uppen, Signifikanz bei p-(BH) <=al pha

Literatur:

WH. Kruskal, WA Wallis (1952) Use of ranks in one-criterion variance anal ysis.
J.Arer. Stat. Ass. 47, pp.583-621 und 48 (1953), pp.907-911.

O J. Dunn (1964) Multiple conparisons using rank suns. Technonetrics 6, pp. 241-52.

S. Holm (1979) A sinple sequentially rejective multiple test procedure. Scand. J.
Stat. 6, pp. 65-70.

W J. Conover (1999) Practical Nonparanetric Statistics (3rd ed.), John WIey.

* k%

Die multiplen Vergleiche des Dunn-Tests kdnnen mit Hilfe der Originalarbeit verifiziert werden. Die
verwendeten Daten sind sehr umfangreich und kdnnen hier nicht wiedergegeben werden. Zur
Holm'schen Methode vgl. "Mehrere Nullhypothesen".

Conover-lman wurde mit Hilfe von StatsDirect verifiziert, das allerdings die Berechnungen ohne Tie-
Korrektur ausfiihrt. Weitere Verifikation mit: Viv Bewick, Liz Cheek and Jonathan Ball (2004) Statistics
review 10: Further nonparametric methods, Crit Care. 2004; 8(3): 196-199.

Zur Berechnung von exakten p-Werten fiir "kleine” Fallzahlen finden Sie in der Arbeit von Headrick
(2003) Hinweise und Beispiele zur Verifikation.

Jonckheere-Terpstra-Test: Vergleich von mehreren Gruppen beziglich einer ZielgroRe, die
nicht-Gaul3-verteilt ist bzw. ordinalen Charakter tragt (Sachs (2003), Hollander und Wolfe (1999).

Bitte beachten Sie, dass die Darstellung in Sachs (2003), ebenso das dort verwendete Beispiel, keine
Tie-Korrektur verwendet. Im Folgenden ein Beispiel aus Hollander und Wolfe (1999), weitere Veri-
fizierungen mit dem Programm SPSS:

* k *

Jonckheere-Terpstra- Test auf Trend a

Ei ngabedatei ist ..\Hollander205. DAT
davon Variable 1 (Nunber) und Guppen-Var. 2 (Goup) =12 3

Errechnete J-T-Statistik J: 29.0
Erwartungswert p(J): 54.0
St andar dabwei chung SD(J): 12. 259

Positiver Trend, da p(J)-J>0: Alternativ-Hypothese ist Ha(pl<=p2<=...<=pk)

PrufgrofRe Zz = 2.039 nit p = 0.020710 (einseitiger Test mit Tie-Korrektur)
Quasi -exakter p-Wert: p = 0.020987 (per Headrick, KI=[0.020477;0.021506])

Sukzessi ve Guppenvergleiche (alle p-Wrte sind einseitig gema3 Rel ation):

i Sti chproben Rel Z p unkorr p Bonf erroni p Bonf.-Holm
1 1 versus 2 < 0. 647 0. 258706 0.517413 0. 258706
2 2 versus 3 < 1.373 0. 084854 0. 169707 0. 169707

L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Kapitel 396, 11. Aufl. Springer-Verlag
M Hol I ander, D. A Wl fe (1999) Nonparanetric Statistical Methods, Wley Inc

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 129 von 246



Van der Waerden’s Normalscores-Test: Der Van-der-Waerden-Test vergleicht wie der
Kruskal-Wallis-Test k Gruppen. Die Range aus dem KW-Test werden in Quantilen der Standard-
Normalverteilung transformiert ("Normalscores") und damit alle weiteren Berechnungen ausgeftihrt.

Zur Validierung wird ein Beispiel aus Conover (1999, Seite 399) verwendet. Vorsicht beim Vergleich:
Conover verwendet tabellarische Quantilen mit einer Genauigkeit von nur drei Nachkommastellen.

* k%

Van der Waerden’s Nornal scores- Test a

Ei ngabedatei ist ...\ VanDerWer den. DAT
davon Variable 1 (CObs) und G uppenvar. 2 (Goup) = 1,2,3,4

Ei ngel esene Dat en:

Nr.: G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3 G uppe 4
1: 83.0 91.0 101.0 78.0
2: 91.0 90.0 100.0 82.0
3: 94.0 81.0 91.0 81.0
4: 89.0 83.0 93.0 77.0
5: 89.0 84.0 96.0 79.0
6: 96.0 83.0 95.0 81.0
7: 91.0 88.0 94.0 80.0
8: 92.0 91.0 81.0
9: 90.0 89.0

10: 84.0

Prif groRe T1 fiar den d obal test:
Tl = 25.180: Chi2{df=3}-verteilt mt p = 0.000014

| Medi an M ni num Maxi mum Range n
_______________ e e mememememe e me e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e mm—m— .=
Stichprobe 1 | 91.0 83.0 96.0 13.0 9
Stichprobe 2 | 86.0 81.0 91.0 10.0 10
Stichprobe 3 | 95.0 91.0 101.0 10.0 7
Stichprobe 4 | 80.5 77.0 82.0 5.0 8

Ef fektstarke: etaz = T1/(N-1) = 0.7630
Rasch: eta?=0.01 geringer Effekt, 0.06 mittlerer Effekt, 0.14 groRer Effekt

Lageski zze der 4 Gruppen nmit Extremwerten und Medi an="x":

Mul tiple Vergleiche (Bonferroni-Hol mkorrigiert, df(t)=30):

Nr Sti chproben t p-unkorr p-Bonferroni p-Bonf. Holm
1 1 versus 2 2. 450 0. 020315 0.121893 0. 020315
2 1 versus 3 3.237 0. 002942 0.017652 0. 005884
3 1 versus 4 6.711 0. 000000 0. 000001 0. 000001
4 2 versus 3 5. 595 0. 000004 0. 000026 0. 000017
5 2 versus 4 4.501 0. 000095 0. 000570 0. 000285
6 3 versus 4 9. 453 0. 000000 0. 000000 0. 000000

Signifi kanz am Ni veau al pha fur alle Vergleiche nmit Holms p-(BH)<=al pha

Literatur:

B.L. van der Waerden (1952, 1953) Order tests for the two-sample problem and
their power. |ndagati ones Mathemati cae 55, 453-458 und ibid. 56, 80, 303-316
W J. Conover (1999) Practical Nonparaneteric Statistics 3rd ed. Wley

B. Rasch et al. (2010) Quantitative Methoden. Springer-Verlag Heidel berg
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Nicht-parametrischer Levene-Test auf Varianzengleichheit: Der Test stellt eine Modi-
fikation des ,klassichen* Levene-Tests zur Uberpriifung der Gleichheit der Varianzen von zwei oder
mehr Normalverteilungen dar: Die Modifikation von Nordstokke und Zumbo (2010) beruht auf Rang-
ordnungsstatistiken, die PrifgréRe ist analog zu Levene's F definiert. Im Artikel finden sich
ausfuhrliche Betrachtungen und Simulationen zur Irrtumswahrscheinlichkeit . und zur Power.

Mangels bereits durchgerechneter Beispiele werden hier exemplarisch die Daten zum Van der
Waerden-Test verwendet. Eine Uberpriifung bzw. Validierung ist damit einfach moglich: Nach
Rangtransformation der Daten (in BiAS. per ,Editor, Rangtransformation”, das Resultat ist in der
Beipieldatei in der Spalte ,Rang_Obs" enthalten) kdnnen die Range dem parametrischen Levene-Test
zugefuhrt. Letzterer wurde u.a. mit SPSS und Lehrbuchbeispielen validiert.

* k%

Ni cht - paranmetri scher Levene-Test auf Vari anzengl ei chheit a

Ei ngabedatei ist ..\VanDerWerden. DAT
davon Variable 1 (Obs) und G uppenvar. 2 (Goup) =1,2,3,4

Ei ngel esene Dat en:

Nr.: G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3 G uppe 4
1: 83.0 91.0 101.0 78.0
2: 91.0 90.0 100.0 82.0
3: 94.0 81.0 91.0 81.0
4: 89.0 83.0 93.0 77.0
5: 89.0 84.0 96.0 79.0
6: 96.0 83.0 95.0 81.0
7: 91.0 88.0 94.0 80.0
8: 92.0 91.0 81.0
9: 90.0 89.0
10: 84.0
| Medi an M ni mum Maxi mum Range n
_______________ e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e e m e m e mmmm— ==
Stichprobe 1 | 91. 0000 83. 0000 96. 0000 13. 0000 9
Stichprobe 2 | 86. 0000 81. 0000 91. 0000 10. 0000 10
Stichprobe 3 | 95. 0000 91. 0000 101. 0000 10. 0000 7
Stichprobe 4 | 80. 5000 77.0000 82. 0000 5. 0000 8

Levene's PrifgroRe F = 1.887 mt df = (3,30) und p = 0.153138
>> Alle PrufgroRen F sind nodifiziert nach Nordstokke und Zunbo (2010).

Paar wei se Vergl ei che der Streuungen der 4 G uppen:

Vergleiche | dfl df 2 Levene's F Levene's p
____________ o e e e e e e e e e e e e e e e e e m e m i — =
1 2 | 1 17 0. 306 0. 587356
1 3 | 1 14 2.093 0.169971
1 4 | 1 15 4,594 0. 048894
2 3 | 1 15 1. 057 0. 320284
2 4 | 1 16 3. 054 0. 099697
3 4 | 1 13 0.491 0. 495832

>> Cave: Die nultiplen Vergleiche beinhalten k e i n e al pha-Adjustierung.

Literatur:

H Levene (1960) Robust Tests for Equality of Variance. In: |I. Okin (ed.)

Contributions to Probability and Statistics. Stanford Univ Press, pp. 278-92
D. W Nordstokke, B.D. Zunbo (2010) A New Nonparanetric Levene Test for Equal
Variances. Psicologica: Int. J. Methodol. Experim Psych. 31, 2, pp. 401-30.
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Mantel-Haenszel-Test und Mantel-Haenszel-Zimmermann-Test: Die Tests dienen
dem Vergleich von 2 oder mehr Gruppen bei einer ordinalen Zielgré3e mit wenigen Stufen. Im
Unterschied zu der Testvariante in "Kontingenztafeln" rechnen beide Funktionen mit den Original-
werten, setzen also keine Kontingenztafel voraus (diese wird vom Programm ermittelt). Die Tests sind
in diesem Falle effizienter als der U-Test bzw. der Kruskal-Wallis-Test! Zur Validierung im 2-Gruppen-
Fall kann das Beispiel von DeJonge (vgl. Kontingenztafeln) herangezogen werden, in Ermangelung
eines Beispiels in Zimmermann (1984) wird der k-Gruppenfall an Hand der Daten von BiAS.
Testdatensatz Test.DAT verifiziert:

* % %

Mant el - Haenszel - Zi nmer mann- Test a

Ei ngabedatei ist Test.DAT
davon Variable 2 (VarZwei)
und Gruppen-Var. 3 (GuppNum =1 2 3

G uppe 1 G uppe 2 G uppe 3
1 2. 0000 1: 20. 0000 1: 35.0000
2:  3.0000 2: 25.0000 2: 33.0000
3:  5.0000 3: 30. 0000 3: 32.0000
4: 5.0000 4: 39.0000
5:  4.0000

Scores der Ziel gréRe (Spalten):
2345 20 25 30 32 33 35 39

Ermittelte Tafel (Zeil en=G uppen):

Pruf gr 6RBe: Chi2=10.5977 mt fg=2 und p=0. 004997

Literatur:

N. Mantel (1963) Chi2-tests with one degree of freedom extensions of the Mntel-
Haenszel procedure. JASA 58, pp. 690-700.

H  Zimermann (1984) Erweiterung des Mantel-Haenszel-Testes auf k>2 G uppen.
BiomJ. 26, 2, pp. 223-4.

Mood’s Median-Test flur k Gruppen: Die Fragestellung ist analog der im Abschnitt
»Vierfeldertafeln“, jedoch hier mit einer weiteren Gruppe. Die Validierung folgt den dort gemachten
Angaben:

* k *

Mood’ s Medi an- Test fir k G uppen: a

Ei ngabedatei ist ...\Valide\Sachs390. DAT
davon Variable 1 (Tab109) und G uppen-Var. 3 (Guppe) =12 3

Resul ti erende Tafel ( M= Median der gepoolten Stichproben = 18 )

<M > M |
____________________________ .
Stichprobe 1: 2 6 | 8
Stichprobe 2: 5 2 | 7 %)
Stichprobe 3: 4 3 7 %)
____________________________ e,
Gesant 11 11 | 22
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*) Insgesanmt 2 nmit dem gepoolten Median identische Werte wurden ignoriert.
Cave: Die Voraussetzungen fir den asynptotischen Chi2-Test sind nicht erfillt,
eine Verifizierung ist per Fisher-Freeman-Halton's Test in "Tafeln" nbglich:
>> 100. 0% der Erwartungshdufigkeiten sind < 5, vertretbar sind naxi mal 20%

Pruf gr6Be: Brandt und Snedecor's Chi2=3.429 nmit df=2 und p=0.180092

Mil ti pl e Medi an-Vergl ei che per Fisher-Test (Bonferroni-Holmkorrigiert):

Nr Sti chproben p- unkorr p- Bonf er r oni p- Bonf . Hol m
1 1 versus 2 0.131935 0. 395804 0. 395804
2 1 versus 3 0.131935 0. 395804 0. 395804
3 2 versus 3 1. 000000 1. 000000 1. 000000

Fir alle G uppen-Vergleiche imrer nur die korrigierten p-Wrte verwenden!
Many- one- Vergl ei che nmit einer fixen Kontrolle: Ist p-unkorrigiert<=al phal/2?

Haufi gkeiten der 3 Vierfeldertafeln zu den nultiplen Vergleichen:

Nr Sti chproben Medi an nil ni2 n21 n22 Sum
1 1 versus 2 19. 0000 2 6 6 2 16
2 1 versus 3 21. 0000 2 6 6 2 16
3 2 versus 3 16. 0000 4 4 4 4 16

Di e Medi ane sind pro Paarvergl ei ch berechnet. Keine medi ani denti schen Werte.

Literatur: N

A.M Mod (1950) Introduction to the Theory of Statistics, MGawHill
GW Brown, A M Mod (1951) On Median Tests for Linear Hypotheses. Proc.
of 2nd Berkel ey Synposiumon Math., Statist. and Prob., Univ. California.
H. Buning, G Trenkler (1978,1994) Nicht-paranetrische Methoden, deG uyter
L. Sachs (2003) Angewandte Statistik, Springer-Verlag Kap. 392, 533.

Friedman-Test: Vergleich von 6 Objekten (i.e. Spalten bzw. "Bedingungen”) anhand von 9
Gutachtern (Zeilen): Urteilen die Gutachter gleich? In diesem Beispiel von Sachs (1992, p.671) sind
die Testgrofen x2 und F von Interesse. Ein weiteres Beispiel findet sich unter “Wilcoxon-Wilcox-
Vergleiche”.

* % %

Fri edman- Test mit W] coxon- W | cox- Ver gl ei chen a

Ei ngabedatei ist Sachs671. DAT
davon Variablen 1 (Objektl), 2 (Cbjekt2), 3 (njekt3), 4 (Objekts)

hjektl  Objekt2  Objekt3  Objekt4

|

1 3. 0000 2. 0000 1. 0000 4. 0000
2 4.0000 2. 0000 3. 0000 1. 0000
3 4. 0000 1. 0000 2.0000 3. 0000
4 4.0000 2.0000 3. 0000 1. 0000
5 3. 0000 2. 0000 1. 0000 4. 0000
6 4.0000 1. 0000 2.0000 3. 0000
7 4. 0000 3. 0000 2.0000 1. 0000
8 3. 0000 1. 0000 2.0000 4.0000
9 3. 0000 1. 0000 4. 0000 2. 0000
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Friedman's Chi2z = 10. 2000 (fg = 3, p = 0.016940)

Rijkoort-Wse's F = 4.8571 (fgl = 3, fg2 = 24, p = 0.008842)

W | coxon- W | cox- Test : Conover - Vergl ei che mt Bonferroni:
Spalten 1 und 2: D = 17.00 ( p £0.05) p = 0.001093 korr: p = 0.006561
Spalten 1 und 3: D= 12.00 ( p > 0.05) p = 0.015056 korr: p = 0.090339
Spalten 1 und 4: D = 9.00 ( p > 0.05) p = 0.061219 korr: p = 0.367313
Spalten 2 und 3: D = 5.00 ( p >0.05) p = 0.286067 korr: p = 1.000000
Spalten 2 und 4: D = 8.00 ( p >0.05) p = 0.093647 korr: p = 0.561881
Spalten 3 und 4: D = 3.00 ( p >0.05) p = 0.518916 korr: p = 1.000000
Literatur:

M Friedman (1937) The use of ranks to avoid the assunption of nor-mality inplicit
in the anova. J. Amer. Stat. Assoc. 32, pp.675-701.

F. Wlcoxon, R A WIlcox (1964) Sone rapid approximate statistical procedure.
Lederl e Laboratories, Pearl River, New York.

W J. Conover (1999) Practical Nonparanmetric Statistics (3rd ed.), WIley.

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer-Verlag. Kap.76.

Verifikation des Conover-Tests mit: Viv Bewick, Liz Cheek and Jonathan Ball (2004) Statistics review
10: Further nonparametric methods, Crit Care. 2004; 8(3): 196-199. Weitere Berechnungen mit dem
Programm StatsDirect.

Page-Test auf Trend: Vergleich von 6 Objekten (Spalten, "Bedingungen") anhand von 9 Gut-
achtern (Zeilen): Beurteilen die Gutachter gleich, oder besteht ein Trend hinsichtlich der Objekte?

Vorsicht: Die Reihenfolge der Objekte unterscheidet sich in Sachs (1997) vom Friedman-Beispiel,
dazu wurde das erste Objekt an das Ende der Spalte verschoben (mit BiAS.” Editor mdglich); vgl.
dazu auch Sachs Seite 671. Der Test liegt in der approximativen Version vor.

Ein zweites Beispiel: n Patienten mit Prostata-Carcinom werden mit einem Zytostatikum behandet.
Sinkt der PSA-Wert im Zeitverlauf von 0, 3, 6, 12 und 24 Monaten? (Wird hier nicht numerisch

ausgefihrt.)
* k%

Page- Test auf Trend a

Ei ngabedatei ist Sachs671. DAT (Rei henfol ge der bjekte genéld Ha nodifiziert!)
davon Variablen 1 (Objekt2), 2 (Oojekt3), 3 (Objektd), 4 (bjektl)

bjekt2  Objekt3  Objekt4  Objektl

i

1 2. 0000 1. 0000 4.0000 3. 0000

2 2.0000 3. 0000 1. 0000 4.0000

3 1. 0000 2. 0000 3. 0000 4.0000

4 2. 0000 3. 0000 1. 0000 4.0000

5 2. 0000 1. 0000 4.0000 3. 0000

6 1. 0000 2. 0000 3. 0000 4.0000

7 3. 0000 2. 0000 1. 0000 4.0000

8 1. 0000 2. 0000 4.0000 3. 0000

9 1. 0000 4.0000 2. 0000 3. 0000
Auf wérts-Trend: Page's Prufgrofle L = 252.0 (p = 0.001107, einseitig)
Ab!'warts-Trend: Page's PriafgroRe L = 198.0 (p = 0.999252, einseitig)

Literatur:

E. B. Page (1963) Ordered hypothesis for nmultiple treatnents: A significance
test for linear ranks. J. Amer. Statist. Assoc. 58, pp. 216-30.

L. Sachs (1997) Angewandte Statistik, Springer-Verlag. Kap.76
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Wilcoxon-Wilcox-Vergleiche: Sechs Personen (Zeilen) erhalten sechs verschiedene Diuretika
(Spalten). Gemessen wird die Natriumausscheidung nach 2 Stunden. Von Interesse sind hier multiple
Vergleiche nach Wilcoxon-Wilcox (Sachs (1992, p.675)). Die multiplen Vergleiche des Tests erhalt
man als "Nachtests" zum Friedman-Test:

* Kk *

Fri edman- Test mt W] coxon- W1 cox- Ver gl ei chen a

Ei ngabedatei ist Sachs675. DAT

davon Vari abl en

r. 1
8800
6400
7600
2500
. 9100
. 3300

N N R

O WNE ™

Fri edman's Chi 2

Rij koort-Wse's F =

1

2 3,4, 5, 6 (Duretika)
Var. 2 Var. 3 Var. 4 Var . 5 Var. 6
30. 5800 25. 2400 4. 4400 29. 4100 38. 8700
30. 1400 33. 5200 7.9400 30. 7200 33. 1200
16. 9200 25. 4500 4. 0400 32.9200 39. 1500
23. 1900 18. 8500 4. 4000 28. 2300 28. 0600
26. 7400 20. 4500 4.2300 23. 3500 38. 2300
10. 9100 26. 6700 4. 3600 12. 0000 26. 6500
23.3333 (fg = 5, p = 0.000291)
17.5000 (fgl = 5, fg2 = 25, p = 0.000000)

W | coxon- W1 cox- Test :

Spalten 1 und
Spalten 1 und
Spalten 1 und
Spalten 1 und
Spalten 1 und
Spalten 2 und
Spalten 2 und
Spalten 2 und
Spalten 2 und
Spalten 3 und
Spalten 3 und
Spalten 3 und
Spalten 4 und
Spalten 4 und
Spalten 5 und
Literatur:

QouoUurOAWD O RN

lvAviivivivivivivivivivavRvlviv)

15.

19.
25.

13.
10.
15.

17.
23.

M  Friedman (1937) The use

in the anova. J.

Aner .

St at.

F. Wlcoxon, R A WIcox
Leder|l e Laboratories,

L. Sachs (1992)

Pear |
Angewandt e

00 ( p >0.05)
00 ( p >0.05)
00 ( p >0.05)
00 ( p<0.05)
00 ( p<0.01)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p > 0.05)
00 ( p<0.01)
00 ( p > 0.05)

of ranks to avoid the assunption of normality inplicit
Assoc. 32, pp.675-701.

(1964) Sonme rapid approximate statistical procedure.
Ri ver, New YorKk.

Statistik, Springer-Verlag. Kap.76.

Schaich-Hamerle-Vergleiche: 20 Ratten werden nach Spontanaktivitat in 5 Gruppen ("Blécke",
Zeilen!) zu je 4 Tieren eingeteilt und 4 Bedingungen zugeteilt. Zielgrof3e ist die Anzahl erreichter
Umdrehungen in einer Lauftrommel (Bortz et al. (1990, pp.269,275). Schaich-Hamerle-Vergleiche
werden - in Anschluss an den Friedman-Test - in BiAS. ausschlie8lich fur n > 25 und/oder k >10
verwendet, ansonsten wird der fur kleine n und k ginstigere Wilcoxon-Wilcox-Test (vgl. oben)
eingesetzt. Die hier vorliegende Ausgabe fir n=5, k=4 dient nur der Validierung und Dokumentation.

* k *

Fri edman- Test mt Schai ch- Haner| e- Ver gl ei chen a

Ei ngabedat ei ist BortzLB269. DAT
2 (ED), 3 (DD), 4 (LP)

davon Variablen 1 (Co),

i Var. 1
1 14. 0000

Var. 2

11.

0000

Var. 3 Var. 4
16. 0000 13. 0000
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2 13. 0000 12. 0000 15. 0000 12. 0000

3 12. 0000 13. 0000 14. 0000 11. 0000

4 11. 0000 14. 0000 13. 0000 10. 0000

5 10. 0000 15. 0000 12. 0000 9. 0000
Friedman's Chi2z = 8.2653 (fg = 3, p = 0.040835)
Rijkoort-Wse's F = 4.9091 (fgl = 3, fg2 = 12, p = 0.018823)

Schai ch- Harmer | e- Ver gl ei che

Spalten 1 und 2: D = -0.30 p < 0.987329
Spalten 1 und 3: D= -1.20 p < 0.539870
Spalten 1 und 4: D = 1.10 p < 0.611676
Spalten 2 und 3: D = -0.90 p < 0.749409
Spalten 2 und 4: D = 1.40 p < 0.400969
Spalten 3 und 4: D= 2.30 p < 0.047374
Literatur:

M  Friedman (1937) The use of ranks to avoid the assunmption of normality inplicit
in the anova. J. Amer. Stat. Assoc. 32, pp.675-701.

E. Schaich, A Hamerle (1984) Verteilungsfreie stat. Prufverfahren. Springer-Verlag
L. Sachs (1992) Angewandte Statistik, Springer-Verlag. Kap.76.

Dixon und Mood's Vorzeichentest: Hierfir wird das gleiche Beispiel wie zum Wilcoxon-
matched-pairs-Test verwendet (Hollander und Wolfe (1973, p.29), Erfolg einer Tranquilizer-
Behandlung); bitte beachten Sie die unterschiedliche Power der beiden Tests. Die Validierung der
Ergebnisse erfolgte mittels Tabellen der Binomial-Verteilung.

* % %

Vor zei chen- Test nach D xon und Mbod a

Ei ngabedatei ist Holl 29. DAT
davon Variable 1 (HFvor) - Variable 2 (HFnach)

i Var 1 Var 2 Diff
1: 1.8300 0. 8780 0. 9520
2: 0. 5000 0. 6470 -0. 1470
3: 1.6200 0. 5980 1.0220
4. 2.4800 2. 0500 0. 4300
5: 1.6800 1. 0600 0. 6200
6: 1. 8800 1. 2900 0. 5900
7: 1. 5500 1. 0600 0. 4900
8: 3. 0600 3. 1400 -0. 0800
9: 1. 3000 1. 2900 0. 0100

Vor zei chen

- 0 +

2 0 7

Bi nom al - WAhr schei nl i chkeit p 0. 089844 (exakt, ein!seitig)
Bi nom al - Wahr schei nlichkeit p 0. 179688 (exakt, zweiseitig)

Literatur: WJ. Dixon, A M Mod (1946) The statistical sign test. J. Aner. Stat
Assoc. 41, pp. 557-566

Cochran's Q-Test: In den Jahren 1965-69 (Spalten) werden 10 Personen (Zeilen) befragt, ob sie
die CDU gegenlber anderen Parteien bevorzugen. Zu testen ist die Hypothese, dass die Jahre den
gleichen Effekt auf die Entscheidung der Befragten besitzen ( Bining und Trenkler (1978, p.227)):

* * *
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Cochran's O Test a

Bezei chnung: Bini ng und Trenkl er p.227, Datei ..\Valide\Buehni ng227. DAT

Ei ngegebene Dat en:
1

CoOMNOUARWNE
RPOFRPROFRORFREFROPR
OFRPRFRPROORFRRFROPR

RPOFRPROFRORFRLREFOO
OFRFOFROFROOR
OFrRPOOFRROFRORFrO

[EEY

Cochran's Q= 1.3333 : Chi2z mt df = 4 ( p = 0.855695)

Literatur:

WG Cochran (1950) The conparison of percentages in matched sanples. Bionetrika
37, pp. 256-266.

H Buhning, G Trenkler (1978) Nichtparametrische statistische Methoden. Walter de
Guyter Berlin, New York. pp. 226-228.

Test auf Gleichverteilung: zur Prifung eines Wirfels werden 60 Wiirfe durchgefiihrt. Die
beobachteten Haufigkeiten der 6 Augenzahlen werden auf Gleichverteilung (d.h. pi=1/6 fir i=1,2,...,6)
getestet Sachs (1992, p.422):

* k%
Test auf d eichverteilung a
Bezei chnung: Sachs p. 422 (Wirfel 1-6)
Ei ngel esene Dat en:
1. 7 2:16 3: 8 4: 17 5: 3 6: 9

Erwartete Haufigkeit = 10.00
PrifgroRe Chi2 = 14.80 (fg =5) : p = 0.011252

Literatur: L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer, Kap.43.

Anpassungstest: In einem Spaltungsversuch werden 3 Phanotypen im Verhéltnis 1:2:1 erwartet.
Entsprechen die gefundenen Haufigkeiten dem erwarteten Verhaltnis? (aus Sachs (2003)):

* k%

Anpassungst est -

Bezei chnung: Sachs p. 421 (Spal tungsversuch)
Ei ngel esene Daten und singul are Bewertungen der Kategorien:

Kat egori e Beobachtet ? Erwartet Rel Hauf . Wahr sch. Chi 2 (df =1) p( Chi 2)

1 14 < 20.0 0.1750 0. 2500 1.800 0.179713
2 50 > 40.0 0. 6250 0. 5000 2.500 0.113846
3 16 < 20.0 0. 2000 0. 2500 0.800 0.371093
Sum 80 80.0 1. 0000 1. 0000 5.100 0.078082
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Chi 2- Anpassungstest: PriufgroRe Chi2=5.100 nit df=No.Kat-1=2 und p=0.078082
Wool f's G Test: Pruf gr 6RBe Chi2=5.187 mt df=No. Kat-1=2 und p=0.074763

Literatur:
L. Sachs (2003) Angewandte Statistik. 11. Auflage Springer.

Koch's Cross-Over-Analyse des Grizzle-Modells: Verglichen werden zwei Behand-
lungen A und B in zwei Gruppen mit den Behandlungssequenzen AB und BA (Grizzle (1965)).

Bitte beachten Sie: Nach Eingabe der Gruppenvariablen sind die beiden Nummern bzw. Namen der
Variablen einzugeben, die den beiden Perioden zugeordnet sind: Die Eingabeaufforderung lautet:
Welche Variablen werden getestet: Periodel: und nach Eingabe Periode 2:. Es handelt sich hierbei
um Perioden, nicht um Behandlungen: Zum Beispiel erhielt Gruppe 1 in der ersten Periode die
Behandlung A, die Gruppe 2 dagegen B, wahrend in der 2. Periode umgekehrt Gruppe 1 B und
Gruppe 2 A erhielt!

* k *

Cross-Over: Nicht-paranetri sche Anal yse nach Koch a

Ei ngabedatei ist Gizzlel. DAT
davon Variablen 1 (Periodel), 2 (Periode2)
=1

und Gruppen Var. 3 (G uppNum und 2
G uppe 1 G uppe 2
i Var. 1 Var. 2 i Var. 1 Var. 2
1 0. 2000 1. 0000 1 1. 3000 0. 9000
2 0. 0000 -0. 7000 2 -2. 3000 1. 0000
3 - 0. 8000 0. 2000 3 0. 0000 0. 6000
4 0. 6000 1. 1000 4 - 0. 8000 - 0. 3000
5 0. 3000 0. 4000 5 - 0. 4000 -1. 0000
6 1. 5000 1. 2000 6 -2.9000 1. 7000
7 -1.9000 -0. 3000
8 -2.9000 0. 9000
Sti chprobenunféange: nl = 6 und n2 = 8
Nachef f ekt e: Wl coxon's U = 7.00 ( p = 0.029304 exakter Wert )
Gauss' Z = 2.1947 ( p = 0.028186 approxi mativ )
Haupt ef fekte: WIcoxon's U = 14.50 ( p = 0.282384 exakter Vert )
Gauss' Z = 1.2278 ( p = 0.219524 approximativ )
Erste Periode: Wlcoxon's U= 8.00 ( p = 0.042624 exakter Wert )
Gauss' Z = 2.0724 ( p = 0.038225 approximativ )

Literatur:

J.E. Grizzle (1965) Two-period cross-over design and its use in clinical trials.
Bi onetrics 21, pp. 467-480.

G G Koch (1972) The use of nonparanetric nethods in the statistical analysis of
two- peri od change-over-design. Bionetrics 28, pp.577-584.

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik. Springer-Verlag. Kap.394. -
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Bifaktorielle Rang-Varianzanalyse: Die Fragestellung ist analog zur parametrischen bifak-
toriellen Varianzanalyse definiert. Die Methode folgt dem Prinzip ,Ranking after Alignment®, ist auch
fur nicht-orthogonale Datenstrukturen geeignet und kann bei nicht-erfiillten Voraussetzungen zur
parametrischen ANOVA sowohl fiir quantitative als auch fur ordinale Daten angewendet werden. Die
Wechselwirkung AxB wird mit Kubinger's ,unbiased* Methode gepruft.

Die Ergebnisse der Rang-ANOVA wurden mit Hilfe von Beispielen aus Bortz, Lienert und Boehnke
(2008, Kapitel 6) und Kubinger (1986) uberprift, der implizit verwendete Kruskal-Wallis-Test mit
Moduln aus SPSS und BIiAS. und die multiplen Conover-Iman-Vergleiche fur die beiden Faktoren A
und B mit einem Modul aus BiAS. Die bindungskorrigierten Prifgrof3en folgen der Darstellung von
Conover (1980,1999), die der Interaktion Kubinger (1986).

* k%

Bi f akt ori el |l e Rang- Vari anzanal yse ( Kubi nger) a

Ei ngabedatei ist .\Valide\BortzLi Bo244. DAT, davon Variable 1 (Wert)

Faktor A: Stufe | Variable 2 (FaktorA)

Faktor B: Stufe | Variable 3 (FaktorB)

Ei ngel esene Dat en:

Wer t A: Index Stufe B: Index Stufe

3. 00000 1 1 1 1
3. 00000 1 1 1 1
5. 00000 1 1 1 1
4.00000 1 1 1 1
5. 00000 1 1 2 2
6. 00000 1 1 2 2
7. 00000 1 1 2 2
7.00000 1 1 2 2
9. 00000 1 1 3 3
6. 00000 1 1 3 3
8. 00000 1 1 3 3
8. 00000 1 1 3 3
6. 00000 2 2 1 1
7.00000 2 2 1 1
6. 00000 2 2 1 1
4.00000 2 2 1 1
6. 00000 2 2 2 2
9. 00000 2 2 2 2
9. 00000 2 2 2 2
4. 00000 2 2 2 2
7. 00000 2 2 3 3
5. 00000 2 2 3 3
5. 00000 2 2 3 3
5. 00000 2 2 3 3
9. 00000 3 3 1 1
9. 00000 3 3 1 1
9. 00000 3 3 1 1
9. 00000 3 3 1 1
3. 00000 3 3 2 2
4. 00000 3 3 2 2
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3. 00000 3 3 2 2
5. 00000 3 3 2 2
3. 00000 3 3 3 3
3. 00000 3 3 3 3
6. 00000 3 3 3 3
7.00000 3 3 3 3

Sti chprobenunf d&nge n(i,j):

St uf en | Stufen Faktor A

Faktor B | a = 1| a= 2| a= 3|

--------- R T e 4

b = 1| 4 | 4 | 4 |

b = 2| 4 | 4 | 4 |

b = 3| 4 | 4 | 4 |

Medi ane:

St ufen | Stufen Faktor A

Faktor B | a = 1| a= 2| a= 3|

--------- T

b = 1| 3.500 | 6. 000 | 9. 000 |

b = 2| 6. 500 | 7.500 | 3.500 |

b = 3| 8. 000 | 5. 000 | 4.500 |

Haupt ef f ekt Faktor A: PrifgroéRe H=0.440 mit Chi2(df=2): p=0.802667 -

Mil ti pl e Conover -1 man-Vergl ei che (Bonferroni-korrigiert, df{t}=33):

Nr Stufen Faktor A t p- unkorr p-Bonferroni
1 1 versus 2 0. 265 0. 792345 1. 000000
2 1 versus 3 0. 379 0. 707001 1. 000000
3 2 versus 3 0. 645 0. 523664 1. 000000

Haupt ef f ekt Faktor B: PrifgréfRe H=0.313 mit Chi2(df=2): p=0.855062

Mul ti pl e Conover -1 man-Ver gl ei che (Bonferroni-korrigiert, df{t}=33):

Nr Stufen Faktor B t p- unkorr p-Bonferroni
1 1 versus 2 0. 530 0. 599763 1. 000000
2 1 versus 3 0. 151 0. 880593 1. 000000
3 2 versus 3 0.378 0. 707509 1. 000000

I nteraktion (Kubinger): PrifgréfRe H=21.790 mit Chi2(df=4): p=0.000221

Literatur:

KD Kubi nger (1986): A Note on Non-Parametric Tests for the Interaction
in Two-Way Layouts. Biometrical Journal, 28, 67-72

J Bortz, GA Lienert, K Boehnke (2008) Verteilungsfreie Methoden in der
Bi ostatistik. 3. Auflage Springer-Verlag. Kapitel 6.

W Conover (1999) Practical Nonparametric Statistics (3rd ed.), WIey.
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A.10 Uberlebenszeitanalyse (, Survival-Analyse*) -

Kaplan-Meier-Schatzer mit Graphik und Tabellen
Hall-Wellner-Konfidenzb&nder mit Graphik und Tabellen
Einarmiger Test von Ho(pol|t)

Gehan-Wilcoxon-Test

Log-Rank-Test (Cox-Mantel und Peto-Pike)
Stratifizierter Log-Rank-Test

Peto-Pike-Test fur mehrere Gruppen

Relativer Hazard

Cox-Regression mit Abbaumodell

Graphiken zum Cox-Modell

Competing Risks: Aalen-Johansen-Schatzer mit Graphik und Tabellen
Competing Risks: Goetghebeur-Ryan’s Log-Rank-Test
Tests zu Proportional-Hazard-Exponentialmodellen

Kaplan-Meier-Schatzer: In einer Studie werden die Effekte zweier praoperativer Bestrahlungs-
dosen bei Patienten mit Rektalkarzinomen verglichen (Harris und Albert (1991, p.17)). Von Interesse
sind die Schatzungen der Uberlebenszeiten. Es ist zu beachten, dass eine zensierte Beobachtung
(der Patient kann nicht bis Eintritt des ,Zielereignisses” beobachtet werden) in BiAS. durch den Wert 1
("zensiert”) der Zensurvariablen gekennzeichnet wird, sonst wird der Wert 0 ("verstorben")
angegeben.

* % %

Kapl an- Mei er - Uber | ebenszei t schét zungen

Ei ngabedatei ist Harrisl7.DAT
davon Variable 1 (Tinmne)
Zensur-Vari abl e 3 (Censor)

und Guppe(n) Var. 2 (Goup) = 2

G uppe
1 9. 0000 13: 27.0000 25: 38. 0000*
2: 12. 0000 14: 29. 0000* 26: 51. 0000*
3: 12. 0000* 15: 30. 0000* 27: 54. 0000*
4: 13. 0000* 16: 32. 0000* 28: 57. 0000
5: 14.0000* 17: 33. 0000* 29: 60. 0000*
6: 16. 0000 18: 33. 0000* 30: 67. 0000
7: 18. 0000* 19: 35. 0000 31: 70. 0000
8: 19. 0000 20: 35. 0000 32: 87. 0000*
9: 23. 0000* 21: 35. 0000* 33: 89. 0000*
10: 24. 0000* 22: 35. 0000* 34: 98. 0000*
11: 25. 0000* 23: 35. 0000* 35: 120. 0000*
12: 26. 0000* 24: 36. 0000

Schéat zung der Uber | ebenswahr schei nli chkei ten nach Kapl an- Mei er: a

Z(i) : Uberl ebenszeit
P(i) : Wahrscheinlichkeit, Zeitpunkt Z(i) zu uberl eben
S(i) : Standardabwei chung SE(P(i)) (G eenwod's Fornel)
Qi) : Wahrscheinlichkeit, Zeitpunkt Z(i) zu uberl eben
vor ausgeset zt, Zeitpunkt Z(i-1) wurde Uberl ebt.
L(i) : Linke Grenze des 95% Konfi denzintervalles fur P(i)
R(i) : Rechte Genze des 95% Konfi denzintervalles fur P(i)
(Konfidenzintervalle nach Hall-Wellner (1980))
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G uppe 2

Beobacht et e Zeit punkte

i Z(i) P(i) Qi) S(i ) L(i) R(i)
1 9. 0000 0.9714 0.9714 0.0282 0.7474 1. 0000
2 12. 0000 0. 9429 0.9706 0. 0392 0.7189 1. 0000
6 16. 0000 0.9114 0. 9667 0. 0489 0. 6867 1. 0000
8 19. 0000 0. 8789 0. 9643 0. 0570 0. 6530 1. 0000
13 27.0000 0. 8407 0. 9565 0. 0661 0.6116 1. 0000
20 35. 0000 0.7418 0. 8824 0. 0878 0. 4941 0. 9895
24 36. 0000 0.6799 0. 9167 0. 0999 0. 4125 0.9474
28 57. 0000 0. 5950 0. 8750 0. 1182 0. 2776 0.9123
30 67. 0000 0. 4958 0. 8333 0. 1338 0.1018 0. 8898
31 70. 0000 0. 3966 0. 8000 0. 1390 0. 0000 0. 8673
Maxi mal e Uber| ebenszeit durch Abbruch:
35 120. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0. 8673
Mttlere Uoerl ebenszeit = 74.4659 (Integral KMS, maxinale Zeit als Event)
Medi ane  Uberl ebenszeit = 67.0000 (per Schnittpunkt KNVB)

Konfidenzintervalle fiur di
= [49. 3347; 84. 66

e nedi ane Uberl ebenszeit (nach Collett):

P=95% KI 53] ; P=99% Kl = [43.7845;90. 2155]
Zeitintervalle:
i Z(i) P(i) Qi) S(i) L(i) R(i )
1 10. 0000 0.9714 0.9714 0. 0282 0.7474 1. 0000
2 20. 0000 0. 8789 0.9047 0. 0570 0. 6530 1. 0000
3 30. 0000 0. 8407 0. 9565 0. 0661 0.6116 1. 0000
4 40. 0000 0. 6799 0. 8088 0. 0999 0. 4125 0.9474
5 50. 0000 0. 6799 1. 0000 0. 0999 0.4125 0.9474
6 60. 0000 0. 5950 0. 8750 0.1182 0.2776 0.9123
7 70. 0000 0. 3966 0. 6667 0. 1390 0. 0000 0. 8673
8 80. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0.8673
9 90. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0. 8673
10 100. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0.8673
11 110. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0.8673
12 120. 0000 0. 3966 1. 0000 0. 1390 0. 0000 0.8673
Literatur:
E.L. Kaplan, P. Meier (1958) Nonparanmetric estinmation frominconplete observations.
JASA 53, pp. 457-481.
WJ. Hall, J.A Wellner (1980) Confidence bands for a survival curve from censored
data. Bionmetrika 67, 133-143.
E.K Harris, A A bert (1991) Survivorship analysis for clinical studies. Dekker NY

D. Collett (2003) Moddelling survival data in medical research. Chapman & Hal

Graphik zum Kaplan-Meier-Schétzer: Vergleich der Effekte zweier préoperativer Bestrah-
lungsdosen (vgl. die zugehoérigen Berechnungen): BiAS. sieht einige Optionen zur graphischen Dar-
stellung vor, u.a. auch eine Darstellung als Sterbefunktion. Zensierungen sind hier berticksichtigt!

Kaplan-Meier-Schatzer

100 . .

90

80 H H
-~ 10
£ & : :
z
2 B .
F : :
2
3

0 s 10 150 20 20 30 30
19 13 12 11 1
61 34 22 18 12

Gruppenvariable GruppNum - Tabelle: No. at risk

BiAS. fur Windows Programmversion 11 © epsilon-Verlag 1989-2020 e Seite 142 von 246



»Sterbefunktion” fur Kaplan-Meier-Schétzer: BiAS. berechnet Kaplan-Meier-Schétzer ge-
gebenenfalls mit Hall-Wellner-Konfidenzbandern (weiter unten) als Uberlebens- oder Sterbefunktion,
hier ein Beispiel (Datei Armitage.DAT) fur die Sterbefunktion in Form einer Inzidenzrate:

0 s 10 150 20 20 a0 30
(38 3 22 18 12 8 41 o

Gruppenvariable GruppNum: Gruppe 2 - Untere Zahlen: No. at risk UbLeZeit

Hall-Wellner-Konfidenzbander: BiAS. berechnet Hall - Wellner - Konfidenzbander im Aufruf
“Kaplan-Meier-Schatzer” und gibt diese zusammen mit der “Life-Table” als Tabelle aus.

Beim Vorliegen von nur einer Gruppe kann die Survival- bzw. Uberlebensfunktion oder - optional - die
Sterbefunktion einschlieBlich Hall-Wellner-Konfidenzband dargestellt werden.Bei Vorliegen von zwei
oder mehr Gruppen werden - ohne Hall-Wellner - nur die Survival- bzw. Sterbefunktionen dargestellt.

Beispiel: In einer klinischen Studie werden die Effekte zweier Bestrahlungsdosen bei Patienten mit
Rektalkarzinomen verglichen (Harris und Albert (1991, p.17)). Von Interesse sind hier zunachst die
Schatzungen der Uberlebenszeiten. Es ist zu beachten, dass eine zensierte Beobachtung (z.B.
Patient ist verzogen, kann nicht bis Eintritt des Zielereignisses beobachtet werden) in BiAS. durch den
Wert 1 ("zensiert") der Zensurvariablen gekennzeichnet wird, sonst wird der Wert 0 (“verstorben")
angegeben.

Die Uber den Hypertext aufrufbaren Abbildungen werden fur beide Gruppen aus diesem Beispiel dar-
gestellt (Armitage.DAT), fur die Hall-Wellner-Bereiche wurde die 2. Gruppe verwendet.

Kaplan-Meier mit Konfidenz P=0.95

Uberlebt(%)

0 s 100 150 20 20 30 0
61 34 22 18 12 8 4 0
Gruppenvariable GruppNum: Gruppe 2 - Untere Zahlen: No. at risk UbLeZeit

Kaplan-Meier-Schatzer — Test der Nullhypothese Hy(po|t): Die Nullhypothese des
einarmigen Tests einer bestimmten Uberlebensrate p, zum Zeitpunkt t kann einfach per Hall-Wellner-
Konfidenzbander durchgefiihrt werden: Liegt zum Zeitpunkt t der hypothetische Wert p, im Konfidenz-
intervall, wird die Nullhypothese akzeptiert, ansonsten, wie Ublich, zum Testniveau a=1-P abgelehnt.

Im Modul ,Studienplanung — Fallzahlberechnung — nicht-parametrische Methoden“ findet sich unter
.Kaplan-Meier-Plot: Test von Hg(po|t)* ein Verfahren von Kengo Nagashima (2016) zur Fallzahl-
berechnung fiir die einarmige Testsituation. Das Verfahren erlaubt die Vorgabe von a=1-P fiir den
Fehler 1. Art und der Power 1-f des Tests, zusatzlich einige Transformationen der Survival-Funktion
S7(t) (log, log-log, logit und Arcsin).

V'S

Literatur und Erlauterungen:
Nagashima K. (2016) A sample size estimation tool for one sample non-parametric tests for a survival
proportion [Internet]. 2016 Mar 21 Available from: http://nshi.jp/en/js/onesurvyr/
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Gehan-Wilcoxon-Test: Peto und Pike (1977) beschreiben eine Uberlebenszeitstudie aus der
Onkologie. Die folgende Auswertung bezieht sich auf Peto-Pike's Gruppe apathologischer Nieren; die
Daten sind dem Ausdruck des stratifizierten Log-Rank-Tests zu entnehmen:

* % %

Cehan- W | coxon- Test a

Ei ngabedatei ist Peto31A. DAT

davon Variable 1 (ULeZeit)
Zensur-Vari abl e 2 (Zensur)

und Guppe(n) Var. 3 (GuppNum =1, 2

G uppe 1
: 852. 0000*
220. 0000
8. 0000
. 0000*
1296. 0000*
1460. 0000*
1328. 0000*
365. 0000*

NTRONE
[EnY
©o
~
(9]

180. 0000
632. 0000
2240. 0000*
195. 0000
. 0000
70. 0000
1990. 0000*
700. 0000
210. 0000
1296. 0000 (Zensierte Werte sind durch '*' gekennzei chnet.)

QN RwwN R
~
(2]

[EnY

Cehan- W | coxon- Test :
PrufgroRe Z = 1.6118 ( p = 0.107002 )

Literatur:
E. A. CGehan (1965) A generalized WIlcoxon-test for arbitrarily single-censored
sanmpl es. Bionetrika 52, 1 und 2, pp. 203-223

Log-Rank-Test (Cox-Mantel): Armitage und Berry (1988, p.431) vergleichen in einem Beispiel
die Uberlebenszeiten von Lymphompatienten verschiedener Stadien. Von Interesse ist der Vergleich
beider Gruppen mit dem Log-Rank-Test. (Die Daten zu diesem Beispiel befinden sich in BiAS.'
Verzeichnis. Die Daten der zweiten Gruppe werden auch fiur die Kaplan-Meier-Schatzungen

verwendet.)
* %%

Log- Rank- Test a

Ei ngabedatei ist Armitage43l. DAT

davon Variable 1 (ilLeZeit)
Zensur-Vari abl e 3 (Zensur)

und Guppe(n) Var. 2 (GuppNum) =1, 2

Log- Rank- Test :
Peto-Pike's Chiz = 6.5448 mt df
Cox-Mantel's Chi2 = 6.7097 mt df

0. 010519 )
0. 009589 )

Rel ati ver Hazard (Peto-Pike):
RH ( 1: 2) = 0.3889 95% Konfidenzintervall: ( 0.1886 , 0.8081)
RH ( 2: 1) = 2.5715 95% Konfidenzintervall: ( 1.2472 , 5.3020)
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Literatur:

P. Armtage, G Berry (1988) Statistical Methods in Medical Research. Bl ackwell
Scientific Publications, 2nd Ed. pp. 421-439.

D.R Cox, D. Oakes (1984) Analysis of Survival Data. Chapnan and Hall, London NY.

Log-Rank-Test (Peto-Pike): Peto und Pike (1977) beschreiben eine onkologische Uberlebens-
zeitstudie. Die folgende Auswertung bezieht sich auf Peto-Pike's Gruppe apathologischer Nieren. Die
Daten sind dem Daten-Ausdruck des néchsten Beispiels zu enthehmen. Ein Mehrgruppenvergleich
findet sich weiter unten!

* k%

Log- Rank- Test a

Ei ngabedatei ist Peto31A DAT

davon Variable 1 (UlLeZeit)
Zensur-Variabl e 2 (Zensur)

und Gruppe(n) Var. 3 (GuppNum =1, 2

Cox-Mantel's Chi2 = 3.6697 mt df
Pet 0-Pi ke's Chi2 = 3.6220 mt df

0. 055410 )
0. 057020 )

I
[En
—~
©
I

Rel ati ver Hazard mit Konfidenzintervallen (nach Peto-Pike):

RH(1: 2) =0. 2491 95% Konfidenzintervall: ( 0.0595 , 1.0424)
99% Konfidenzintervall: ( 0.0380 , 1.6344)
RH(2: 1) =4. 0147 95% Konfidenzintervall: ( 0.9594 ,16.8003)
99% Konfidenzinterval l: ( 0.6118 , 26. 3427)

Literatur:

P. Armitage, G Berry (1988) Statistical Methods in Medical Research. Bl ackwel |
Scientific Publications, 2nd Ed. pp. 421-439.

D.R Cox, D. Oakes (1984) Analysis of Survival Data. Chapman and Hall, London NY.

Stratifizierter Log-Rank-Test: Peto und Pike (1977) beschreiben eine onkologische Uber-
lebenszeitstudie. Die folgende Auswertung bertcksichtigt im Gegensatz zum letzten Beispiel die
Schichtung "Nierenfunktion" (Stratum 2 ist mit dem letzten Beispiel identisch).

* k%

Edi t or: Ausdrucken a

Di e Datei Peto.31 unfasst 4 Spalten bzw. 25 Zeilen (.3Kb).

Vari abl ennamen der Datei Peto. 31:
1: UbLeZei t 2: Zensiert 3: Behandl g 4: Ni er eFkt

Ausdruck der Datei Peto. 31:
Nr.: 1

8
180
632
852

52
2240
220
63
195
10: 76
11: 70
12: 8
13: 13

OCO0O0OO0O0O0OORrROROOO N
NRPNNNRPRRNRRNONPR W
PFRONNNRENNRENNN R A
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14: 1990 1 2 2
15: 1976 1 1 2
16: 18 0 2 1
17: 700 0 2 2
18: 1296 1 1 2
19: 1460 1 1 2
20: 210 0 2 2
21: 63 011
22: 1328 1 1 2
23: 1296 0 2 2
24: 36511 2
25: 23 02 1
Stratifizierter Log-Rank-Test a

Ei ngabedatei ist Peto3l. DAT

davon Variable 1 (ULeZeit)
Zensur-Variable 2 (Zensiert)

und Guppe(n) Var. 3 (Behandlg) =1, 2

Stratifizierungsvariabl en und Stufen:
Ni ereFkt: Stufen 1 2

Log- Rank- Tests fir alle Strata:

Stratum 1: N ereFkt=1

Cox-Mantel's Chiz = 2.1904 mt df =1 ( p = 0.138869 )
Pet o- Pike's Chi2 = 1.6526 mt df =1 ( p = 0.198604 )
Stratum 2: NiereFkt= 2

Cox-Mantel's Chi2 = 3.6697 mt df =1 ( p = 0.055410)
Peto-Pike's Chiz = 3.6220 nmit df =1 ( p = 0.057020 )
Stratifizierter Log-Rank-Test:

Cox-Mantel's Chi2 = 5.7908 mt df =1 ( p = 0.016111 )
Peto-Pike's Chiz = 4.8701 nmit df =1 ( p = 0.027326 )
Literatur:

S.J. Pocock (1983) dinical Trials. John WIey.
D.R Cox, D. Oakes (1984) Analysis of Survival Data. Chapman and Hall, London NY.

Peto-Pike-Test fur mehrere Gruppen: Bei der Untersuchung von Uberlebenszeiten kann
unter Umstanden ein Vergleich von mehr als 2 Gruppen von Interesse sein, wozu Peto-Pike's Mehr-
gruppenvergleich herangezogen werden kann. Daten aus der Literatur kénnen nicht angegeben
werden, so dass BiAS.' Ergebnisse mit den Programmen WinStat und MedCalc verglichen wurden.
(Vorsicht in WinStat 3.1 bei Bindungen und zensierten Werten am Ende einer Liste!)

Multiple Vergleiche zu diesem Test sind nicht bekannt, so dass diese mit Hilfe von paarweisen Zwei-
gruppenvergleichen durchgefiihrt werden. Bitte beachten Sie dabei die Bonferroni-Korrektur bzw. die
analoge Korrektur fir Many-one-Vergleiche!

Die Konfidenz fiir die Konfidenzintervalle ist im Eingabedialog des Programms frei wahlbar.

* % %

Log- Rank- Test (Peto-Pike fir k G uppen) -

Ei ngabedatei ist \Valide\ ARM TAGE2. DAT
davon Variable 1 (UbLezeit)
Zensur-Vari abl e 3 (Zensur)
und Guppe(n) Var. 2 (GuppNum =1 2 3
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Chi 2 - Konmponent en:

Guppe 1: Chi2 = 3.600 angenahert mt df=1 und p = 0.057783

Gruppe 2: Chi2 = 4.280 angenahert mt df=1 und p = 0.038552

Guppe 3: Chi2z = 1.992 angenahert mt df=1 und p = 0.158118

Log- Rank- Test :

Peto-Pike's Chiz = 9.873 mit df = 2 und p = 0.007181 a

Mul tiple Vergleiche und Rel ative Hazards mt 95% Konfi denzi ntervall en:

Vergleich Relativer Konfi denzi nterval | p-\Werte zu den Paarvergl ei chen
der Paare Hazard RH Linke G Rechte & unkorr. Bonferroni Bonf.Holm
1: 2 0. 3889 0. 1886 0.8018 0. 010519 0. 031557 0. 031557
2:1 2.5715 1.2472 5. 3020 0. 010519 0. 031557 0. 031557
1: 3 0. 8787 0. 3051 2.5305 0. 810565 1. 000000 0. 810565
3:1 1.1381 0. 3952 3. 2776 0. 810565 1. 000000 0. 810565
2: 3 2.3930 1.0494 5. 4570 0. 038022 0. 114066 0. 076044
3: 2 0. 4179 0. 1833 0. 9529 0. 038022 0.114066 0. 076044

Zum Mul tiplen Vergleich die Bonferroni-Hol mkorrigierten p-Wrte verwenden!
Many- one-Vergl eiche nit einer fixen Kontrolle: Ist p(unkorrigiert)<alphal/2?

Literatur: E.K Harris, A Albert (1991) Survivorship Analysis for Cinical
Studi es, Verlag Marcel Dekker.

Relativer Hazard: Armitage und Berry (1988, p.431) vergleichen in einem Beispiel die Uber-
lebenszeiten von Lymphompatienten verschiedener Stadien; die Daten zu diesem Beispiel befinden
sich in BIAS." Verzeichnis. Die Konfidenz fir die Konfidenzintervalle ist im Eingabedialog wéhlbar.
Relative Hazards sind analog zu Peto-Pike’s Mehrgruppenvergleich auch bei Vorliegen von mehreren
Gruppen berechenbar!

* k%

Rel ati ver Hazard a

Ei ngabedatei ist Armtage. Dat
davon Variable 1 (uLeZeit) und Zensur-Variable 3 (Zensur)
Alle Gruppen Var. 2 (G uppNum

Rel ati ve Hazards mit 95% Konfi denzi ntervall en (approx. nach Peto- Pike):

Ver gl . RH Li & ReGr Ver gl . RH Li & ReGr
1: 2 0.3889 0.1886 0.8018 2: 1 25715 1.2472 5.3020
Im Zwei - G uppen-Fall ist unter “Log-Rank-Test Peto-Pike/Cox-Mantel* eine ausfihr-

lichere Analyse mit Test und mt Konfidenzintzervallen nbglich.

Literatur: E.K Harris, A Al bert (1991) Survivorship Analysis for Cinical
Studi es. Verlag Marcel Dekker.
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Cox-Regression: Das Programm berechnet die partiellen Koeffizienten des Cox-Modells, die
entsprechenden Odds-Ratios und die zugehérigen p-Werte (Wald), Bei Bindungen der ,Events* wird
die Breslow-Methode verwendet. Eine Funktion zum Modellabbau (Wald ,backward-elimination) ist
vorhanden. Die Ergebnisse des Programms wurden mit SPSS und ,R* verifiziert, die zugehdrigen
Daten befinden sich in derDatei CoxNier.DAT und werden hier wegen des Umfangs nicht aufgelistet.

* k%

Cox- Regr essi on a

Ei ngabedatei ist .\Valide\CoxN er.DAT

Ziel groBe ist Variable 8 (survive)
ZensurVar ist Variable 9 (status)
mt Einflussvariablen 2 (diff), 3 (t), 4 (Ikb), 5 (m, 6 (uicc), 7 (1kq)

Event s: 43 40. 6%
Zensiert: 63 59. 4%
Cesant 106 100. 0%

Zensur: Event=0 und Zensiert=1
Events: Bei Bi ndungen Bresl ow s Approxi nation

>> CAVE:_. Bei 43 Events sollten naxi mal etwa 4 Pradi kt oren verwendet werden,
>> bei UWberschreitung ist die Stabilitat des Mddells niglicherwei se unsicher.

Deskriptive Statistik:

Pr adi kt or Dur chschni tt St andar dabw

diff 2. 3491 0. 7896

t 2.4623 0. 8597

I kb 1.1698 0.8739

m 0. 0849 0. 2787

ui cc 3. 6698 1. 4584

I kq 0. 3715 0.3674
Iterationen mt -2LL-Konvergenzkriterium eps=1E-6: a

291.2842 : Start mt dem Nul | - Model |
285.3767 : Konvergenz nach 19 Iterationen.

-2 Log Likelihood
-2 Log Likelihood

>> CAVE: -2LL konvergierte vor dem Koeffizienten des Pradi ktors m
>> der Koeffizient beta weist einen Trend gegen "unendlich" auf!

Overal | - Anpassung des Mbdel | s:

Chi2 = 5.908 mt df = 6 und p = 0.433631

Koef fizi enten beta, Standardabwei chungen, p-Werte und 95% Konfi denzintervall e:

Pr &di kt or bet a St dAbw Chi 2 p- Veért Kl -unt en Kl - oben
di ff 0. 1465 0.2157 0. 461 0. 496930 -0.2763 0. 5694

t -2.9738 1. 1355 6. 859 0. 008821 -5.1994 -0.7482

I kb -3. 2760 1.2179 7.235 0. 007150 -5.6631 -0. 8888

m -15.9812 1959. 5885 0. 000 0.993493 -3856.7748 3824.8123

ui cc 3. 0757 1.1525 7.122 0. 007615 0.8168 5. 3347

I kq 0.7104 1. 2511 0. 322 0.570170 -1.7418 3.1626
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Rel ative Hazards = exp(beta) und 95% Konfi denzintervalle

Pr adi kt or Rel . Hazard Kl -unt en Kl - oben

diff 1.1578 0. 7586 1.7672

t 0. 0511 0. 0055 0.4732

| kb 0. 0378 0. 0035 0.4111

m 0. 0000 0. 0000 9. 99E+999

ui cc 21. 6659 2.2632 207. 4113

I kq 2.0348 0.1752 23. 6313
Basel i ne Survivor Function an den Pradi ktor-Mttelwerten bei "Event": a

Zei t punkt Event uber | ebt ni cht dberl ebt

4. 0000 0.997010 0. 002990

6. 0000 0. 993497 0. 006503

7.0000 0. 982651 0.017349

9. 0000 0. 967269 0. 032731

10. 0000 0. 956042 0. 043958

12. 0000 0. 926020 0. 073980

13. 0000 0.919194 0. 080806

19. 0000 0.910168 0. 089832

21. 0000 0. 900978 0. 099022

24. 0000 0. 891115 0.108885

26. 0000 0.871413 0. 128587

28. 0000 0. 859296 0. 140704

36. 0000 0. 846231 0. 153769

37. 0000 0. 820203 0.179797

38. 0000 0. 805840 0. 194160

48. 0000 0. 743831 0. 256169

60. 0000 0. 000000 1. 000000

>> Di e maxi mal e Uber | ebenszeit Tmax = 60.0000 i st ein Event/Ereignis.
>> Medi ane Uberl ebenszeit Tned = 60. 0000 per Schnittpunkt mit BSF-Schat zer

Basel i ne Survivor Function per Pradiktor-Mttelwerte in Intervallen:

Interval |l grenze Let zter Event Uber | ebt ni cht Gberl ebt

0. 0000 1. 000000 0. 000000

5. 0000 4. 0000 0.997010 0. 002990

10. 0000 10. 0000 0. 956042 0. 043958

15. 0000 13. 0000 0.919194 0. 080806

20. 0000 19. 0000 0.910168 0. 089832

25. 0000 24. 0000 0. 891115 0. 108885

30. 0000 28. 0000 0. 859296 0. 140704

35. 0000 28. 0000 0. 859296 0. 140704

40. 0000 38. 0000 0. 805840 0.194160

45. 0000 38. 0000 0. 805840 0.194160

50. 0000 48. 0000 0.743831 0. 256169

55. 0000 48. 0000 0. 743831 0. 256169

60. 0000 60. 0000 0. 000000 1. 000000
>> Die maxi mal e Uberl ebenszeit Tmax = 60.0000 ist ein Event/Ereignis.
>> Medi ane Uber| ebenszeit Tned = 60. 0000 per Schnittpunkt mt BSF-Schat zer. a
Literatur:

D. Collett (2003) Moddelling survival data in medical research. Chapman & Hal
J.F. Lawl ess (1982) Statistical Mdels and Methods for Lifetime Data. Wley NY
J.C. Pezzullo (2007) Scripts zum Cox- Model |, statpages.org, Georgetown Univ US
E. Vittinghoff, C.E. MCulloch (2007) Relaxing the rule of ten events per
variable in logistic and Cox regression. Amer. J. Epidenmiol. 165:710-8

Graphische Darstellungen der Baseline-Survivor-Function und graphische
Darstellungen mit individuellen Pradiktor-Werten sind maoglich, werden hier
aber wegen der Vielfalt im Einzelnen nicht ausgefthrt!
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Competing Risks - Aalen-Johansen-Schéatzer: Aalen und Johansen (1978) beschreiben
eine dem Kaplan-Meier-Schatzer analoge Methode, jedoch unter Beriicksichtigung von ,,Competing
Risks". Ein CR-Event verhindert, dass das eigentliche Ziel-Event (zum Beispiel ,Tod") spéater noch
auftreten kann und bedeutet beispielsweise ,Tod aus anderen Grinden“. Held (2013) gibt dazu ein
Beispiel, das in der nachfolgenden Berechnung verwendet wird. Die Berechnung erfolgt hier zunéchst
fur beide Behandlungen zusammen (Index in der Datenspalte ,Behandlung®). Der Index fiur die
Risiken, fortlaufend nummeriert, findet sich in der Spalte ,Events*:

Zur Validierung wurden per-Hand-Berechnungen und das Programm ,R" verwendet. Eine graphische
Darstellung der Aalen-Johansen-Schéatzer findet sich auf der ndchsten Seite.

* % %

Conpeti ng Ri sks: Aal en- Johansen- Schat zer a

Ei ngabedatei ist C:\PbW n80\Bi AS8\ Hel d269. DAT
davon die Zeit-Variable: UeblLeZeit
und die Event-Variable: Events

Zensierte Werte sind durch den Wert Events=0 gekennzei chnet.
Es werden alle in Events enhaltenen R siken dargestellt.

Ri si ko 1:

UbLebZeiten At Risk No. Events Uberl ebenswahrscheinlichkeiten

Zi el CR Zel-Event CR Event Konb- Ev
0. 8000 10 1 0 0. 9000 1. 0000 0. 9000
1. 2000 9 0 1 0. 9000 0. 9000 0. 8000
1. 4000 8 1 0 0. 8000 0. 9000 0. 7000
2. 4000 7 1 0 0. 7000 0. 9000 0. 6000
2.9000 6 1 0 0. 6000 0. 9000 0. 5000
3.1000 5 1 0 0. 5000 0. 9000 0. 4000
5. 4000 4 0 1 0. 5000 0. 8000 0. 3000
7.9000* 3 0 0 0. 5000 0. 8000 0. 3000
10. 5000 2 0 1 0. 5000 0. 6500 0. 1500
15. 3000* 1 0 0 0. 5000 0. 6500 0. 1500
Ri si ko 2:
UbLebZeiten At Risk No. Events Uber | ebenswahr schei nl i chkeiten
Zi el CR Zel-Event CR- Event Konb- Ev
0. 8000 10 0 1 1. 0000 0. 9000 0. 9000
1. 2000 9 1 0 0. 9000 0. 9000 0. 8000
1. 4000 8 0 1 0. 9000 0. 8000 0. 7000
2. 4000 7 0 1 0. 9000 0. 7000 0. 6000
2.9000 6 0 1 0. 9000 0. 6000 0. 5000
3.1000 5 0 1 0. 9000 0. 5000 0. 4000
5. 4000 4 1 0 0. 8000 0. 5000 0. 3000
7.9000* 3 0 0 0. 8000 0. 5000 0. 3000
10. 5000 2 1 0 0. 6500 0. 5000 0. 1500
15. 3000* 1 0 0 0. 6500 0. 5000 0. 1500

>> *: Die Uberlebenszeit ist beziiglich Ziel-Event und CR Event(s) zensiert!

>> Konb- Ev: Gesant - Uberl eben, ungeachtet der Di fferenzierung "Ziel" und "CR'
>> Di e Graphik bezieht sich auf das CR-adjustierte Uberleben bzgl. Ziel-Event

Literatur: a
Hel d L, Rufibach K, Seifert B (2013) Medizinische Statistik. 1st Ed. Pearson
Hi gher Educati on Minchen.

Putter H Fiocco M Geskus RB (2007) Tutorial in biostatistics: Conpeting
risks and nulti-state nmodels. Statist Med 26, pp. 2389-2430

Aal en O Johansen S (1978) An enpirical transition matrix for nonhonpgeneous
Mar kov chai ns based on censored observations. Scand J Statist 5, pp. 141-50.
Coet ghebeur E, Ryan L (1990) A nodified log rank test for conpeting risks
with mssing failure type. Bionmetrika 77, 1, pp. 207-11.

Armitage P, Berry G Matthews JNS (2002) Statistical Methods in Medical
Research. 4th Ed. Bl ackwel| Science, Oxford.
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Graphik zum Aalen-Johansen-Schatzer: Dazu wurden die Resultate aus den Ausgabe-
Tabellen verwendet. Neben dem AJS wird — optional — zusétzlich die Uberlebensfunktion fiir das CR-
Event und die fur das ,kombinierte Event* berechnet. Eine Angabe der ,Number at Risk" ist mdglich,
ebenfalls eine Markierung der zensierten Werte; beides ist in der Abbildung nicht enthalten. Links ein
Vergleich aller Risiken, rechts die Schéatzer fir Risiko 1 in den beiden Gruppen:

Uberlebts) Aalen-Johansen-Schiatzer Uberlebt(2q Aalen-Johansen-Schitzer

100-- 1009—1
Wi Lt : %0 4}5
20 . : - 80 :

————T——T—T———T—————————— 1 g 10 11 12 13 14 15 16
01 2 3 45 6 7 8% 9 101 1213 1415 16 5 4 2 o2 1 1 1 1 1 1
4 3 3 oz 2 2 1 1 1 1 L 0 5 s o0 0o 0 0 0 0 0

Competing Risks: Alle Risiken Events - unten No. at risk UebLeZeit iable B [ Events=1 - unten No. at risk UebleZeit

Competing Risks - Goetghebeur-Ryan’s Log-Rank-Test: Zum Gruppenvergleich finden
sich anschlieRend die analogen Berechnung unter Bericksichtigung der beiden Behandlungsgruppen,
wozu wieder die Daten aus ..\Valide\Held269.DAT verwendet wurden:

* % %

Conpeting Ri sks: Aal en-Johansen-Schatzer & Goet ghebeur-Ryan’ s Log- Rank- Test

Ei ngabedatei ist C:\PbW n80\Bi AS8\ Hel d269. DAT a
davon die Zeit-Variable: UeblLeZeit
und die Event-Variable: Events

Gruppe(n) Var. 2 (Behandlg) =1 2

Zensierte Werte sind durch den Wert Events=0 gekennzei chnet.
Zielereignis ("Event of Interest"): Events=1

Gr uppe Behandl g=1:

UbLebZeiten At Risk No. Events Uberl ebenswahrscheinlichkeiten
Zi el CR Zel-Event CR-Event Konb- Ev

0. 8000 5 1 0 0. 8000 1. 0000 0. 8000
1. 2000 4 0 1 0. 8000 0. 8000 0. 6000
7.9000* 3 0 0 0. 8000 0. 8000 0. 6000
10. 5000 2 0 1 0. 8000 0. 5000 0. 3000
15. 3000* 1 0 0 0. 8000 0. 5000 0. 3000

G uppe Behandl g=2:

UbLebZeiten At Risk No. Events Uber | ebenswahr schei nl i chkeit en
Zi el CR Ziel-Event CR-Event Konb- Ev

1. 4000 5 1 0 0. 8000 1. 0000 0. 8000
2. 4000 4 1 0 0. 6000 1. 0000 0. 6000
2.9000 3 1 0 0. 4000 1. 0000 0. 4000
3. 1000 2 1 0 0. 2000 1. 0000 0. 2000
5. 4000 1 0 1 0. 2000 0. 8000 0. 0000

>> *: Die Uberlebenszeit ist beziiglich Ziel-Event und CR Event(s) zensiert!
>> Konb- Ev: Gesant - Uber | eben, ungeachtet der Di fferenzierung "Ziel" und "CR'
>> Di e Graphi k bezieht sich auf das CR-adjustierte Uberl eben bzgl. Ziel-Event

Nul | hypot hesent est per Log- Rank-Test fir Conpeting Ri sks (Goetghebeur-Ryan):
PrufgroRe Chi2z = 1.616 mit df=1: p = 0.203689

Rel ative Hazards mt 95% Konfi denzi nterval | en (Goet ghebeur-Ryan & Peto-Pi ke):
Nr. G uppen Rel Haz Li & ReGr G uppen Rel Haz Li & ReGr
1 1: 2 0.2701 0.0359 2.0329 2: 1 3.7029 0.4919 27.8734

Literatur: We zum Aal en- Johansen- Schat zer.
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Proportional-Hazard-Exponentialmodell mit individuellen Parametern: Das Modell
ist ein parametrisches Proportional-Hazard-Regressionsmodell zur Uberlebenszeitanalyse, mit dem
getestet wird, ob der Regressionskoeffizient zu einem an anderer Stelle individuell bestimmten Score
gleich 1 ist. Ein Beispiel zur Generierung der individuellen Parameter findet sich bei WC Levy et al.
(2006) The Seattle Heart Failure Model: Prediction of Survival in Heart Failure. Circulation 113,
1424-33. Entsprechende Daten befinden sich in der Datei ..\Valide\IndivExpMod.DAT. Das Modul
wurde mit einem unabhangigen R-Programm verifiziert.

* k *

Test zum PH- Exponenti al nodel |l mit individuell en Paranetern a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\lndi vExpMod. DAT
davon Variable 4 (Zeit)
St atusvari able 3 (Zensur)
Surv.-Variable 2 (2year Sur)
und Gruppenvariable 1 (Guppe) =1 2

G uppe: G uppe=1 G uppe: G uppe=2
i 2year Sur Zensur Zei t i 2year Sur Zensur Zei t
1 69. 00 1 7.35 1 87.00 1 8. 26
2 71.00 0 6. 50 2 85. 00 0 8. 06
3 96. 00 1 3.82 3 80. 00 1 8.05
4 92.00 0 6. 48 4 94. 00 0 5.83
5 84. 00 0 5.67 5 87.00 1 5.31
6 82.00 0 1.67 6 88. 00 1 6. 15
7 87.00 0 5.42 7 93. 00 0 8.49
8 91. 00 0 4.50 8 85. 00 0 5.38
9 93. 00 1 2.72 9 86. 00 1 5.24
10 90. 00 1 9.34 10 94. 00 1 5.52
11 93. 00 0 3.70 11 87.00 1 4.43
12 89. 00 1 4.96 12 90. 00 1 4.25
13 92. 00 0 8.44 13 83. 00 0 1.76
14 75. 00 0 0.42 14 91. 00 1 4.32
15 74.00 0 0.24 15 85. 00 0 9.16
16 81. 00 0 2.11 16 90. 00 0 0. 89
17 95. 00 0 6.21 17 81. 00 0 5.84
18 87.00 1 5.56 18 83. 00 0 0.03

>> Zensierte Werte sind durch den Wert Zensur=1 gekennzei chnet.

>> Di e ei ngel esenen Uberl ebensraten bezi ehen sich auf den Zeitpunkt t=2.00

Test auf Abwei chung vom i ndi vi duel | en Exponenti al nodel | - Ho(Lanbda0O=1): a
Nr. G uppe n #zens M.S LanmbdaO Chi2(1) p- Veért

1 1 18 6 1.9031 4.054 0. 044055

2 2 18 9 1. 3449 0.718 0. 396924

Log- Rank- Test zum Ver gl ei ch der Kapl an- Mei er - Schét zer:
Peto-Pike's Chi2 = 0.833 mit df = 1 und p = 0.361529

>> Detailliertere Auswertungen per Meni unter "Log-Rank-Test"

Literatur:

E. Herrmann (2011) Assessing the predicted survival tinme in a paranetric
context. Preprint Univ. Frankfurt am Main.

D.R Cox, D. Oakes (1984) Analysis of Survival Data. Chapnman & Hall London
WC. Levy et al. (2006) The Seattle Heart Failure Mdel: Prediction of
Survival in Heart Failure. Circulation 113: 1424-1433.
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KMS mit individuellem Exponentialmodell KMS mit individuellem Exponentialmodell
1004 10043
90 90q:
80 a0q: -
70 04
60 604
50 50:
40 40q: -
20 ; W01
20 : 204:
10— : 1o4[t—
U—‘2 - : : : : : : : : : u—,z - : : : : : : : : :

0 1 2 3 4 ) 3 7 8 9 10 a 1 2 3 4 5 B 7 8 ] 10
Gruppenvariable Gruppe — Indiv. Werte in 2YearSur — Zeitt=2 Zeit Gruppenvariable Gruppe — Indiv. Werte in TestSurv — Zeitt=5 Zeit

Oberlebi(%)
Oberlebt(%)

Proportional-Hazard-Exponentialmodell mit einem festen Parameter: Das Modell
ist wie im Modell fur individuelle Parameter ein parametrisches Proportional-Hazard-Regressions-
modell zur Uberlebenszeitanalyse, bei dem getestet wird, ob der Regressionskoeffizient R, einem
festen vorgegebenen Wert entspricht. Vergleiche Sie dazu bitte auch das individualisierte Modell unter
"PH-Exponentialmodell mit individuellen Parametern”.

Das Procedere erfolgt analog zum individualisierten Modell: Das ,feste Modell* stellt hier lediglich
einen Spezialfall des individualisierten Modells dar, zur Uberpriifung kann die im Verzeichnis ..\Valide
enthaltene Beispieldatei IndivExpMod.DAT verwendet werden: Zur Berechnung mit dem individua-
lisierten Modell enthalt die Spalte "TestSurv" die - dort konstanten - individuellen Uberlebensraten,
womit sich die identischen Resultate wie im festen Modell mit der Rate 0.65=65% fiir Gruppe 1 bzw.
mit der Rate 0.67=67% flr Gruppe 2 ergeben. Fir alle Rechnungen muss dabei der gleiche Zeitpunkt
gewahlt werden; im Beispiel wurde , TestSurv* zusammen mit dem Zeitpunkt t=5 dargestellt (dazu die
rechte Abbildung oben).

Alle Daten hierzu finden Sie in der Datei ..\Valide\IndivExpMod.DAT. Das Modul wurde mit einem
externen R-Programm verifiziert.
* % %

Test zum PH Exponenti al nodell mt ei nemfesten Paraneter a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\lndi vExpMod. DAT
davon Variable 4 (Zeit)
Statusvariable 3 (Zensur)
und Gruppenvariable 1 (Guppe) =1

>> Zensierte Werte sind durch den Wert Zensur=1 gekennzei chnet.

>> Ei ngegebene Uberl ebensrate zur Zeit t=5.00: P=S(t)=65.00%

>> Daraus errechneter Wert Lanbda = 0.086157 gemall S(t)=exp(-Lanbda*t)

Test auf Abwei chung vom gegebenen Exponenti al nodel| - Ho(Lanbda0=1):
Nr. Gruppe n #zens M.S LanbdaO Chi2(1) p- Veért

1 1 18 6 1. 6365 2. 487 0. 114805
Literatur:

E. Herrmann (2011) Assessing the predicted survival time in a paranetric
context. Preprint Univ. Frankfurt am Min.

D.R Cox, D. Oakes (1984) Analysis of Survival Data. Chapman & Hall London
WC. Levy et al. (2006) The Seattle Heart Failure Mdel: Prediction of
Survival in Heart Failure. Circulation 113: 1424-1433. lation 113: 1424-1433.
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A.11 Cluster-Analyse -

Clusteranalyse mit Graphik nach McQueen
Single-Linkage-Verfahren (diverse Metriken)
Structogramm zur Clusterung

Alternative Distanzmalie

KFA zur Clusterung binarer und kategorialer Daten (A.5)

Clusteranalyse nach McQueen: Deichsel und Trampisch (1985, p.3) geben einen Datensatz
zur Clusteranalyse mit KMeans an; die 20 Wertepaare ergeben sich aus dem folgenden Ausdruck der
ermittelten Cluster; eine Graphik ist mdglich:

* k%

Cl ust er- Anal yse nach McQueen und Rubi n

Ei ngabedatei ist Dei chsel 003. DAT
davon Variablen 1 (AP[U1]), 2 (Fe[nmu/l])
Di e Daten werden untransformert verarbeitet.

Clusterzentren, Mnima und Maxi nma:

Nr. n 1 2
1 51.30.7
0.8 0.5
2.0 1.0
2 4 2.51.9
2.1 1.7
3.0 2.2
3 6 2.2 3.2
1.7 3.0
2.8 3.5
4 53.70.9
3.2 0.7
4.5 1.2

Gite der Klassifikation: F = Mwi/MJIn = 52,1119 nit df = ( 3, 16)

Cluster 1
i Nr.
4 4
6 6
9 9
11 11
12 12

PNO R
NO®R UR
cocoro
G~NUTONN

Cluster 2 :
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Cluster 3 :
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w
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10 10
14 14
16 16
17 17

NN
RN o e

1IN OO

Cluster 4 :

i Nr.
1 1
13 13
15 15
19 19
20 20

Wwowbkh
NTTUTUTO R
PRPOOR
PNN~NON

VORSI CHT: Die Nunerierung (Nr.) der Objekte bezieht sich auf die Reihenfolge der
Ei ngabedat ei und bericksichtigt eventuell fehlende Werte/ G uppen!

Literatur:

H  Spath (1977) dCuster-Analyse-Al gorithnen. d denbourg-Verlag Minchen-Wen, 2
Auf | age.

J. Rubin (1967) Optinmal Cdassification into Goups: An Approach for Solving the
Taxonony Problem J. Theor. Biol. 15, pp. 103-144.

J. MQeen (1967) Sonme Methods for Cassification and Analysis of Miltivariate
bservations. Proc. 5th Berkely Synp. Math. Stat. Prob. 65/66, pp. 281-297

Single-Linkage-Verfahren: Das Verfahren wird mit den Daten von Deichsel und Trampisch
(1985, p.3) unter Verwendung der Euklidischen Distanz durchgefiihrt. Die 20 verwendeten Werte-
paare ergeben sich aus dem folgenden Ausdruck der vier ermittelten Cluster:

* k%

Si ngl e Li nkage: Euklidi sche D stanz a

Ei ngabedat ei ist Dei chsel 003. DAT
davon Variablen 1 (AP[U1]), 2 (Fe[nu/l])
Di e Daten werden untransformert verarbeitet.

M ni mal baum der C usterung:

Nr Nachb Rang Distanz 0 1. 5556
4 3 20 1.5556 | XXXXXXXIIIIIKIKIIIHIHIIIKIIIIHIIIKIKIIIHIHXHKIKKK
2 1 19 iYL VAN D0 09,00 0.0.0.0.0.0.0.9.9.9.0.9.0.0.0.9.9.0.9.9.9,0.9.9,¢.¢
8 7 18 1.1045 | XXXOKXXIKIXKIKIAIIIKIKKHKIXIKIKKKK
7 5 16 0. 9487 | XXXXXXAXKXHXIXIKIAKXHKIKAKIHXAXKXK

13 1 15 0.5831 | XXX XXXXKXXXX

15 1 14 0. 5831 | XXX XXXXX
9 6 13 0.5831 | XXXXOKXXXXXXXXX

19 15 12 0. 5000 | XXXOKXXXXXXX

11 4 11 0. 5000 | XXXXXKXXXXXXX
6 4 10 0.5000 | XXXXXXXXXXX

18 5 9 0.4472 | XXXXXXXXXX

10 8 8 0.4472 | XXXXXXXXXXX
3 2 7 0.4123 | XXXXXXXXXXX
5 3 6 0.4123 | XXXXXXXXXXX

12 4 5 0. 3606 | XXXXXXXXX

17 16 4 0.3162 | XXXXXXXX

20 19 3 0.3162 | XXXXXXXX

14 7 2 0.3162 | XXXXXXXX
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Cluster fir Schwell endi stanz 1.: a

Cluster 1

i Nr. Werte........

1 1 4, 0000 1. 0000
13 13 4, 5000 0. 7000
15 15 3. 5000 0. 7000
19 19 3. 5000 1. 2000
20 20 3. 2000 1. 1000
Cluster 2

i Nr. Wrte........

2 2 3. 0000 1. 7000

3 3 2. 6000 1. 8000

5 5 2.5000 2. 2000

7 7 2. 8000 3. 1000
14 14 2.5000 3. 0000
18 18 2.1000 2. 0000
Cluster 3

i Nr. Werte........

4 4 1.5000 0. 7000

6 6 1.1000 1. 0000

9 9 0. 8000 0. 5000
11 11 2. 0000 0. 7000
12 12 1.2000 0. 5000
Cluster 4

i Nr. Werte........

8 8 1. 7000 3.2000
10 10 2.1000 3. 0000
16 16 2.2000 3.2000
17 17 2.1000 3. 5000

VORSI CHT: Die Nunerierung (Nr.) der Objekte bezieht sich auf die Reihenfolge der
Ei ngabedat ei und bericksichtigt eventuell fehlende Werte/ G uppen!

Literatur:
H Spath (1977) duster-Anal yse-Al gorithmen. O denbourg-Verlag Minchen- W en.
G Deichsel, HJ. Tranmpisch (1985) Custer- und Di skrim nanzanal yse. Fischer- Verl

Alternative Distanzmale: Neben der Euklidischen Distanz kann man in BiAS. noch einige
andere Distanzmalle verwenden: Die Euklidische Distanz gilt fir quantitative Merkmale und ist
definiert durch die Beziehung dij:\/(Z(xik-xjk)Z). Die L1-Norm (City-Block-Metrik, Manhattan-Metrik) ist
auf quantitative (speziell diskrete) und, falls aquidistante (?) Stufen vorliegen, auch auf ordinale
Merkmale anwendbar: dij=Z[xi-xj|. Die Canberra-Metrik dij=Z(|Xi-Xjl/|Xk+Xk]) kann auf diskrete,
quantitative und ordinale Merkmale angewendet werden. Die Tanimoto-Distanz setzt Merkmale mit
den Auspragungen "0" und "1", also binére Daten voraus; die Distanz ist definiert durch dj=1-(Anzahl
Komponenten mit "xy=1 und xy=1")/(Anzahl Komponenten mit "xy=1 oder x;=1"). Die Tanimoto-
Distanz wichtet "1" (z.B. "vorhanden") starker als "0" ("nicht vorhanden"); Alternative ist die Simple-
Matching-Distanz, die diese Eigenschaft nicht besitzt. Die Simple-Matching-Distanz ist auf diskret-
quantitative, ordinale und nominale (resp. bindare) Merkmale anwendbar und errechnet sich aus
di==(xix=x;)/N. Es sollte darauf geachtet werden, dass alle Skalen méglichst die gleiche Anzahl von
Stufen besitzen, um eine Dominanz von Skalen mit geringer Stufenzahl zu verhindern. (Literatur:
Sokal und Sneath (1973))

Das Ergebnis einer Analyse kann von der unterschiedlichen Variabilitdt der untersuchten Grof3en
abhéngig sein. BiAS. sieht deshalb in einigen Féllen eine Standardisierung mit der z-Transformation
X'=(x-x)/s vor. Andere Standardisierungen sind mdglich (vgl. auch BiAS.' Formelinterpreter).

Nach Berechnung mehrerer Cluster-Laufe kann ein einfaches Struktogramm der F-Werte in
Abhangigkeit von der Cluster-Zahl gezeigt werden. Analog zum Scree-Test der Faktorenanalyse
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lassen groRRe Gradienten der F-Werte auf wesentliche weitere Cluster-Zerlegungen schlieRen und
gestatten einen Rickschluss auf die "optimale" Cluster-Anzahl des Problems.

Mangels durchgerechneter Beispiele aus der Literatur werden hier keine weiteren Ausgaben des
Programms angegeben. Alle Programm-Module wurden jedoch mit ausfuhrlichen Per-Hand-Berech-
nungen uberprift.

Structogramm: In der Clusteranalyse wird jeweils die Anzahl der Cluster vorgegeben und das
Programm bestimmt fiir eine Cluster-Konfiguration die “Gute” der Trennung mit Hilfe eines F-Wertes.
Das Structogramm stellt die verschiedenen F-Werte graphisch dar: Analog zum Scree-Test der
Faktorenanalyse lassen sich “grof3e” Gradienten der F-Werte als “wesentliche”, weitere Cluster-
aufteilung interpretieren und gestatten somit Riickschliisse auf eine “optimale” Cluster-Zahl.

* % %

St ruct ogr anm a
0 12. 0000
e 4> F

ol wWN
é—

Anz. Cluster
Maxi mal er Gradient von 3 nach 4: Grax = 6.0000

Literatur:
H Spath (1977) duster-Anal yse-Al gorithnmen. O denbourg Minchen Wen, 2. Aufl.
D. Steinhausen, K. Langer (1977) O usteranal yse. deGuyter Berlin.

Graphik 2D-Clusteranalyse: Fir die beiden Variablen AP[U/] und Fe[mg/l] der Datei
Deichsel.003 wird eine Kmeans-Cluster-Analyse durchgefuhrt; die vier tatsachlich vorhandenen
Gruppen 1-4 werden korrekt reproduziert. Bitte beachten Sie auch die Optionen: Die Darstellung ist
auch farbig moglich, wobei die Gruppennummern durch unterscheidbare Farben ersetzt werden.

Cluster-Analyse

1 1 4 a

05 1.0 L5 20 25 30 35 40 45
Fallzahl: n=20 AP[UfI]

Cluster-Analyse
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3.2] o o
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Fallzahl: n=20 AP[UII]
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A.12 Diskriminanzanalyse -

Lineare Diskriminanzanalyse

2D-Graphik zur Linearen Diskriminanzanalyse
Abbaumodell zur Linearen Diskriminanzanalyse
Quadratische Diskriminanzanalyse

Stoller's nicht-parametrische Diskriminanzanalyse
Univariate parametrische Diskriminanzanalyse
ROC-Kurven zu Diskrimination zweier Gruppen (A.18)
Graphik zu ROC-Kurven (A.18)

Propensity-Score per Diskriminanzanalyse

KFA zur Diskrimination binérer und kategorialer Daten (A.5)

Lineare Diskriminanzanalyse: Eine Gruppe Hamophilie-Ubertragerinnen soll anhand der
Parameter "Faktor VIII Aktivator" und "Faktor VIII Antikbrper" von einer zweiten Gruppe von Nicht-
Ubertragerinnen optimal getrennt werden (Deichsel und Trampisch (1985, p.86)). Bemerkung: Im
Vergleich zur Originalarbeit sind Abweichungen in den Daten festzustellen, so dass sich mdoglicher-
weise aus diesem Grund auch geringfligig abweichende Resultate ergeben. Im Zweidimensionalen ist
auch eine Graphik moglich.

Die Zuordnungswahrscheinlichkeiten “Prob” in der Ausgabe entsprechen dem “Propensity-Score®, der
hier nicht explizit aufgefiihrt wird.

* k%

Li neare Di skri m nanzanal yse

Ei ngabedatei ist Herman000. DAT
davon Variablen 1 (F8_Aktiv), 2 (F8_Antik)
und G uppen Var. 3 (Ubertr.) =1 und 2

Durchschnitte der Variabl en:
Var G uppe 1 G uppe 2

1 -0.2474 0. 0140

2 0. 0400 -0. 0383

Kovarianzmatri x (pool ed):
0.0184 0. 0121
0.0121 0.0199

Honogeni t & der Kovarianzmatri zen:
Box' PrufgrofRe Chi2 = 1.9926 mt df =3 ( p = 0.573940 )

Fi sher's Lineare Diskrimnanzfunktion h = (b)*y-c = Summe(bi *yi)-c:

(Mt den a-priori-Whrscheinlichkeiten pil und pi2 fir die beiden
G uppen: h>In(pi2/pil): zu Guppe 1, h<ln(pi2/pil): zu Guppe 2.)

Konst ant e c = 3.2893
Koeffizient b( 1) = -28.0376
Koeffizient b( 2) = 20. 9792
Mahal anobi s' > = 8.9721
Hotelling's T2 = 116. 8072

Fi sher's PrifgroRe F 57.2584 mt df = ( 2, 50) ( p = 0.000000 )
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G uppennmittel werte der Fisher'schen Diskrim nanzfunktion
G uppe 1: 4.4861 und G uppe 2: -4.4861

Fehl kl assi fi kati onswahrscheinlichkeit bei gl ei c¢c hen
a-priori-Whrscheinlichkeiten der G uppen ist P = 0.067109

Zuordnung der eingel esenen Wertetupel bei gleichen a-priori-Whrscheinlichkeiten
pil und pi2 fur die Guppen; * bedeutet eine fal sche Zuordnung des Wertetupel s!
Prob=p(1l) ist die Wahrscheinlichkeit fir Guppe 1 (Mdell) und der Propensity-Score

Gruppe Zuord Pr ob Wertetupel ..
1 1 0. 999967 -0.47 0.02
1 1 0.816193 -0.38 -0.28
1 1 0. 956912 -0.40 -0.23
1 1 0.966913 -0.32 -0.11
1 1 0. 999322 -0.40 -0.03
1 1 0.999779 -0.41 0.01
1 2* 0.466882 -0.15 -0.05
1 1 0.935299 -0.25 -0.05
1 1 0. 930894 -0.24 -0.04
1 1 0.915966 -0.21 -0.01
1 1 0.943125 -0.21 0.01
1 1 0.999320 -0.34 0.05
1 1 0.999967 -0.47 0.02
1 2* 0.363526 -0.03 0.09
1 1 0.997237 -0.26 0.09
1 1 0.999318 -0.31 0.09
1 1 0.569319 -0.03 0.13
1 2* 0.446937 0.01 0.16
1 1 0.778924 -0.05 0.15
1 1 0.998415 -0.22 0.17 -
1 1 0.992626 -0.15 0.19
1 1 0.999443 -0.19 0.26
1 1 0.999791 -0.21 0.28
2 2 0.169738 -0.36 -0.40
2 2 0.031775 -0.19 -0.26
2 2 0. 000000 0.24 -0.26
2 2 0.036280 -0.15 -0.20
2 2 0. 002805 -0.05 -0.19
2 2 0.003702 -0.03 -0.15
2 2 0. 025720 -0.07 -0.11
2 2 0.274125 -0.12 -0.05
2 2 0. 157924 -0.11 -0.07
2 2 0.001831 0.07 -0.05
2 2 0. 006443 0.01 -0.07
2 2 0.005230 0.01 -0.08
2 2 0. 109555 -0.08 -0.05
2 2 0.090702 -0.08 -0.06
2 2 0. 003995 -0.13 -0.28
2 2 0.007920 0.04 -0.02
2 2 0. 004536 0.06 -0.02
2 2 0.009732 0.07 0.03
2 2 0.012841 0.06 0.03
2 2 0.004847 0.11 0.05
2 2 0. 043876 0.03 0.05
2 2 0.007355 0.11 0.07
2 2 0. 003659 0.15 0.09
2 2 0.014702 0.10 0.09
2 2 0.102135 0.05 0.12
2 2 0.001280 0.21 0.12
2 2 0.176188 0.02 0.11
2 2 0.016861 0.11 0.11
2 2 0.012791 0.12 0.11
2 2 0. 004187 0.22 0.19
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Zuor dnungsraten (Resubstitution, gleiche a-priori-W.):

| richtig | fal sch | gesant
--------------- T T e
Guppe 1: n | 20 | 3| 23
% | 86.96 | 13.04 | 100. 00
--------------- R Ty S —
Guppe 2: n | 30 | 0 | 30
% | 100. 00 | 0.00 | 100. 00
--------------- T T e
gesant n | 50 | 3| 53
% | 94.34 | 5.66 | 100. 00

Hi st ogramm der Werte der Trennfunktion (relative Haufigkeiten):

Max. Hauf +

I

I

I

o} o} |

(0] (0] (0] |

o} o} o) |

0000 0O OO0 O 0O o 0o (0] |

0000 0O 00O O 0O 0o 0o O Gruppe 1
_________________________________________ N S
(0] (00000000000N0000) G uppe 2
(0] (00000000000N0000) |
00000 0 00 |

0000 0O OO0 |

0 0 (0] |

o I

o |

o I

(@] Max. Hauf +

Vorsicht: Die relativen Haufigkeiten sind i.d. R gerundet und kei ne Anzahl en!

--->1In der Datei Herman.000 sind nur zwei G uppen enthalten.
---> Flgt man der Datei eine dritte Gruppe mt “Testwerten”
---> hinzu, so kodnnen diese Werte vom Programm kl assi fiziert
---> und deren Zuordnungswahrschei nlichkeiten berechnet werden!

Literatur:

Inst. of Mth. Stat. (ed., 1989) Discrimnant Analysis and Custering. Stat.
Science Vol. 4, No. 1, pp. 34-69.

J. Hartung, B. Elpelt (1986) Multiv. Statistik. O denburg Minchen Wen

J.E. Overall, C.J. Kett (1972) Applied Multiv. Analysis. MGaw Hill

R B. D Agostino (1998) Tutorial in Biostatistics: Propensity Score nethods for

bi as reduction in the conparison of a treatnent to a non-randomni zed control group.
Statistics in Medicine 17, pp. 2265-2281.

Abbaumodell zur Linearen Diskriminanzanalyse: In BiAS. wird nur die 2-Gruppen-DA
angeboten. In diesem Fall kann der Fisher'sche Ansatz (z.B. in Flury und Riedwyl, Fischer 1983)
verwendet werden: Man verwendet die Multiple Regression und deren Abbauverfahren und setzt als
formale ,ZielgroRe' der beiden Gruppen nl/(n1+n2) bzw. —n2/(n1+n2) ein. Damit erlbrigt sich mit
Hinweis auf die Regressionsrechnung eine explizite Validierung und im Folgenden wird nur mit Hilfe
der Testdatei Test.DAT ein formales Rechenbeispiel angegeben:

* k%
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Li neare Di skri m nanzanal yse: Abbauverfahren a

Ei ngabedatei ist ...\Test.DAT

davon Variablen 1 (VarEins), 2 (VarZwei)

und Gruppen Var. 3 (G uppNum) = 1 und 3
Abbau des Model | s: Elimnationskriteriumist alpha=0.1"!
Pruf ung des vol |l standigen Modells nmit 2 Variabl en:

Mul tiples Bestimmheitsmald B = 0.9843

Prufung der partiellen Koeffizienten b(i):

Vari abl e b(i) s(b(i)) F df1  df2 p
VarEins  -0.00649  1.1863E-02  2.9897E-01 1 5  0.608036
Var Zvei -0.02589  1.1754E-02 4. 8524E+00 1 5  0.078814

Model | abbau: Die EinflussgroRe VarEins wird jetzt elimniert:
Mil tiples Bestimtheitsmal B = 0.9834
Prifung der partiellen Koeffizienten b(i):

Vari abl e b(i) s(b(i)) F df1  df2 p

Var Zwei -0. 03224 1. 7127E-03 3. 5438E+02 1 6 0. 000001
Abbau beendet: Noch vorhandene Variabl e/ n signifikant bei al pha=0. 1!

Zur Ermittlung der Klassifikationsraten und der Zuordnungen der Werte auf
Basi s des mi ni mal en Modells kann di e Lineare Diskrim nanzanal yse ('volles
Model | ') verwendet werden!

Literatur:
M M Tatsuoka (1971) Miltivariate Analysis. John Wl ey.
B. Flury, H Riedwl (1983) Angew. nultivariate Statistik, Fischer.

Quadratische Diskriminanzanalyse: In der Literatur wurde kein komplett durchgerechnetes
Beispiel zur QDA gefunden, so dass diese anhand der Publikation des Inst. of Math. Stat. (1989) und
der LDA verifiziert wurde.

* k%

Quadr ati sche Di skri m nanzanal yse a

Ei ngabedatei ist Her man000. DAT
davon Variablen 1 (F8_Aktiv), 2 (F8_Antik)
und G uppen Var. 3 (Ubertr.) =1 und 2

Ei ngabedat ei / daten wi e zur Linearen Diskrin nanzanal yse!

Durchschnitte der Vari abl en:
Var G uppe 1 G uppe 2

1 -0.2474 0. 0140
2 0. 0400 -0.0383
Kovarianzmatrix 1 : Kovarianzmatrix 2 :
0. 0198 0. 0102 0.0173 0. 0135
0. 0102 0. 0190 0. 0135 0. 0206
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Honogeni t & der Kovarianzmatri zen:
Box' PrifgroRe Chi2 = 1.9926 mit df = 3 ( p = 0.573940 )

Die Prifung auf p-variate GauB3-Verteilung erfolgt imMdul 'GaulR-Verteilung'!

Quadr ati sche Di skrim nanzfunktion h = y*(MatB)*y-y*(b)+cl <?> c2+2*I n(pi 2/ pi 1)
(Mt den a-priori-Wahrscheinlichkeiten pil und pi2 fur die beiden G uppen:
h > c2+2*I n(pi2/pil): zu Guppe 1, h < c2+2*In(pi2/pil): zu Guppe 2)

Matri x Mat B:
48. 1448 -39. 9215
-39.9215 26. 5970

Vekt or b:

Koeffizient b( 1) = 47.0089
Koeffizient b( 2) = - 34. 3332
Konst ant e cl = -4.9059
Konst ant e c2 = -0. 4416

G uppenmittel werte der Quadrati schen Di skrim nanzfunkti on:
G uppe 1 G uppe 2
11. 8763 -6. 7887

Zuordnung der eingel esenen Wertetupel bei gl ei ¢ hen
a-priori-Wahrscheinlichkeiten pil und pi2 fur die G uppen;
* pedeutet eine f al s c h e Zuordnung des Wertetupel s!

G uppe Zuor dnung Wertetupel. ..

1 1 -0.47 0.02
1 1 -0.38 -0.28
1 1 -0.40 -0.23
1 1 -0.32 -0.11
1 1 -0.40 -0.03
1 1 -0.41 0.01
1 1 -0.15 -0.05
1 1 -0.25 -0.05
1 1 -0.24 -0.04
1 1 -0.21 -0.01
1 1 -0.21 0.01
1 1 -0.34 0.05
1 1 -0.47 0.02
1 1 -0.03 0.09
1 1 -0.26 0.09
1 1 -0.31 0.09
1 1 -0.03 0.13
1 1 0.01 O0.16
1 1 -0.05 0.15
1 1 -0.22 0.17
1 1 -0.15 0.19
1 1 -0.19 0.26
1 1 -0.21 0.28
2 2 -0.36 -0.40
2 2 -0.19 -0.26
2 2 0.24 -0.26
2 2 -0.15 -0. 20
2 2 -0.05 -0.19
2 2 -0.03 -0.15
2 2 -0.07 -0.11
2 2 -0.12 -0.05
2 2 -0.11 -0.07
2 2 0.07 -0.05
2 2 0.01 -0.07
2 2 0.01 -0.08
2 2 -0.08 -0.05
2 2 -0.08 -0.06
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2 2 -0.13 -0.28
2 2 0.04 -0.02
2 2 0.06 -0.02
2 2 0.07 0.03
2 2 0.06 0.083
2 2 0.11 0.05
2 2 0.03 0.05
2 2 0.11 0.07
2 2 0.15 0.09
2 2 0.10 0.09
2 2 0.05 0.12
2 2 0.21 0.12
2 2 0.02 0.11
2 2 0.11 0.11
2 2 0.12 0.11
2 2 0.22 0.19

Zuor dnungsraten (Resubstitution, gleiche a-priori-W.):

| richtig | fal sch | gesant
--------------- e L L T syt e
Guppe 1: n | 23 | 0 | 23
% | 100. 00 | 0.00 | 100. 00
--------------- T
Guppe 2: n | 30 | 0 | 30
% | 100. 00 | 0.00 | 100. 00
--------------- e LTI T Ty Synyy——
gesant n | 53 | 0 | 53
% | 100. 00 | 0.00 | 100. 00

---> Bitte beachten Sie, dass die QDL hier gunstigere Ergebnisse
---> erzielt als vergleichbar die Lineare D skrim nanzanal yse!

H st ogramm der Werte der Trennfunktion (relative Haufigkeiten):

Max. Hauf

(o)e]
(o)e]
oo
oo
88000OO

o0 O
o0 O

Max Hauf

Vorsicht: Die relativen Haufigkeiten sind i.d. R gerundet und kei ne Anzahl en!

--->1In der Datei Herman.000 sind nur zwei G uppen enthalten.
---> Enthalt die Datei eine dritte Gruppe nit “Testwerten”, so
---> kodnnen di ese Werte vom Progranm kl assifiziert werden!!

Literatur: Inst. of Math. Stat. (ed., 1989) Discrimninant Analysis and C ustering.
Stat. Science Vol. 4, No. 1, pp. 34-69.

J. Hartung, B. Elpelt (1986) Miltivariate Statistik. O denburg Minchen W en.

J.E. Overall, CJ. Klett (1972) Applied Miltivariate Analysis. McGaw Hi|l.
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Stoller's nicht-parametrische Diskriminanzanalyse: Stoller (1954) versucht, zwei a-

posteriori klassifizierte Gruppen von Studenten auf Grund eines Vortests zu trennen:
* k%

STOLLER s ni cht-paranetri sche Di skri m nanzanal yse a

Ei ngabedatei ist Stoller772. DAT
davon Variablen 1 (StudScor)
und Gruppen Var. 2 (Guppe) = 1 und 2

Lfd Gu Sym Ei ngabe Trennpkt Ungl. a-priori-W deiche a-priori-W
Nr. ppe bol wert X Xtrenn Regel 1 Regel 2 Regel 1 Regel 2

1 1 x| 50. 000 50.500 0.3600* 0.6400 0.5294  0.4706
2 1 x| 51. 000 54.250 0.4000 0.6000 0.5588  0.4412
3 1 x| 57.500 60. 250 0.4400 0.5600 0. 5882 0.4118
4 1 x| 63. 000 63.500 0.4800 0.5200 0.6176  0.3824
5 1 x| 64. 000 66. 000 0.5200 0.4800 0.6471 0. 3529
6 1 x| 68. 000 70.000 0.5600 0.4400 0.6765  0.3235
7 1 x| 72.000 72.500 0.6000 0.4000 0.7059  0.2941
8 1 x| 73.000 73.500 0.6400 0.3600 0.7353  0.2647
9 2 | x 74.000 74.250 0.6000 0.4000 0.6728  0.3272
10 1 x| 74.500 74.750 0.6400 0.3600 0. 7022 0. 2978
11 2 | x 75.000 75.250 0.6000 0.4000 0. 6397 0. 3603
12 1 x| 75. 500 75.750 0.6400 0.3600 0.6691 0. 3309
13 2 | x 76.000 76.250 0.6000 0.4000 0.6066 0.3934
14 1 x| 76. 500 76.750 0.6400 0.3600 0.6360  0.3640
15 1 x| 77.000 77.500 0.6800 0.3200 0.6654  0.3346
16 1 x| 78. 000 79.500 0.7200 0.2800 0.6949  0.3051
17 1 x| 81. 000 81.500 0.7600 0.2400 0.7243  0.2757
18 1 x| 82. 000 83.000 0.8000 0.2000* 0. 7537 0. 2463*
19 2 | x 84.000 84.500 0.7600 0.2400 0.6912 0. 3088
20 2 | x 85.000 85.500 0.7200 0.2800 0. 6287 0.3713
21 2 | x 86.000 86. 750 0.6800 0.3200 0. 5662 0. 4338
22 1 x| 87.500 88.250 0.7200 0.2800 0.5956  0.4044
23 2 | x 89.000 90.000 0.6800 0.3200 0.5331 0. 4669
24 2 [ x 91.000 91.500 0.6400 0.3600 0.4706* 0.5294
25 1 x| 92. 000 92.000 0.6800 0.3200 0.5000 0.5000

Bei ungl ei chen a priori-Whrscheinlichkeiten: Regel 2
X < Xtrenn : Zuordnung zu G uppe 1
X > Xtrenn : Zuordnung zu G uppe 2

Die m ni mal e Fehl kl assifikationsrate p = 0.2000 st
durch "*' markiert. Xtrenn aus der Tabelle abl esen !

Bei gleichen a priori-Whrscheinlichkeiten: Regel 2
X < Xtrenn : Zuordnung zu G uppe 1
X > Xtrenn : Zuordnung zu G uppe 2

Die mninmal e Fehl kl assifikationsrate p = 0.2463 st
durch "*'" markiert. Xtrenn aus der Tabell e abl esen !

Literatur:
D.S. Stoller (1954) Univariate two-population distribution-free discrimnation. J.
Aner. Statist. Assoc. Vol. 49, pp. 770 - 777.
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Univariate parametrische Diskriminanzanalyse: Trennung zweier Gruppen anhand eines
Parameters (Berechnungen per Hand Uberpriift via Test.DAT):

* k%

Uni vari ate paranetri sche D skrim nanzanal yse a

Ei ngabedatei ist Test.DAT
davon Vari abl en 2 (VarZwei)
und Gruppen Var. 3 (G uppNum) = 2 und 3

Test auf GauB-Verteilung (Dallal-WIKkinson-korrigiert):
Guppe 2 : Kolnogoroff-Snmirnoff's delta = 0.1747 (p>0.200000) OCk!
G uppe 3 : Kolnogoroff-Smirnoff's delta = 0.2178 (p>0.200000) Ck!

Vergl ei ch der Varianzen (zweiseitiger F-Test):
PriufgroRe F = 2.61 mit df=(2,3) und p=0.441175 !

| Xquer S s2 n
_______________ o e e e e e e e e ecec e se s e e e e e e e~
Stichprobe 2 | 25. 0000 5. 0000 25.0000 3
Stichprobe 3 | 34. 7500 3. 0957 9.5833 4

Bei gl eichen a-priori-Whrscheinlichkeiten der beiden G uppen:
Opti mal er Trennpunkt (gewi chtet): 29.8750

X < Trennpunkt: Zuordnung zu Gruppe 2

X > Trennpunkt: Zuordnung zu G uppe 3

Zuor dnungsraten (Resubstitution):

| richtig | falsch | gesant
---------------- e L L L L LT E Suepepupeppepp—_
Guppe 2: n | 2 | 1| 3
% | 66. 67 | 33.33 | 100. 00
---------------- T T I
Guppe 3: n | 4 | 0 | 4
% | 100. 00 | 0.00 | 100. 00
---------------- D e L L
gesant n | 6 | 1| 7
% | 85. 71 | 14.29 | 100. 00

Literatur: MM Tatsuoka (1971) Multivariate Analysis. John W ey.
B. Flury, H Riedwyl (1983) Angew. nultivariate Statistik, Fischer.

Graphik 2D-Diskriminanzanalyse: Trennung von zwei Gruppen (Ubertragerinnen und Nicht-
Ubertragerinnen der Haemophilie) anhand der beiden Parameter FaktorVIIl-Aktivitat und -Antikorper
(Datei Herman.000). Die Berechnungen und Optionen finden sich an anderer Stelle. Die Darstellung
erfolgt hier optional mit farbig unterscheidbaren Punkte (Legende), eine Darstellung mit Gruppen-
nummern ist ebenfalls mdglich.

Diskriminanz-Analyse
0.30 &

0.20 @ ®

P 1

0.10 o o e £ *
o] ® e ° 8 =
<, @ o oo, .”0
£ -0.10 o o

-
-0.20 . S
L) o

-0.30 @ @
T T T S
-0.50 -0.40 -0.30 -0.20 -0.10 0.00 0.10 0.20
Gruppenvariable Ubertrage: Gruppe 1 und Gruppe 2 [2) F8_Aktiv
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A.13 Zeitreihenanalyse -

Varianzanalyse mit Messwiederholungen
Mann-Test auf Trend

Iterationstest

Wallis-Moore's Phasenhaufigkeitstest
Cochran’s Niveaukonstanz-Test
Neumann’s Trend-Test

Page-Test auf Trend
Durbin-Watson-Test

Ljung-Box-Test

Deskriptives (Xquer, s etc.)

Graphik Box-Plot Zeitverlaufe

Graphik Bar-Plot Zeitverlaufe

Graphik Einzelverlaufe

Cusum-Analyse fur dichotome und quantitative Daten

Varianzanalyse mit Messwiederholungen: Es wird geprift, ob der Haut-Widerstand Tages-
schwankungen unterliegt, wozu eine Gruppe von Probanden morgens, mittags und abends untersucht
wurde (Bortz (1977,2005, p.412)). Eine graphische Darstellung ist mit Einzelverlaufen und Box-Plots
moglich, weitere Berechnungen finden sich in “Deskriptives*.

* k%

Uni faktoriell e Vari anzanal yse nit Messw eder hol ungen

Ei ngabedatei ist Bortz412. DAT
davon Variablen 1 (norgens), 2 (mittags), 3 (abends)

i nor gens m ttags abends
1 7.0000 7.0000 6. 0000
2 5. 0000 6. 0000 8. 0000
3 8. 0000 9. 0000 5. 0000
4 6. 0000 8. 0000 6. 0000
5 7.0000 7. 0000 5. 0000
6 7. 0000 9. 0000 7. 0000
7 5. 0000 10. 0000 6. 0000
8 6. 0000 7.0000 4. 0000
9 7.0000 8. 0000 6. 0000
10 5. 0000 7.0000 5. 0000

Tabel | e der Varianzanal yse:

Source | Q| M| DF | Flop
---------- e R T eI
zwi schen | 11. 6333 | 1.2926 | 9 | 0.9831 | 0.485678
i nnerhal b | 45. 3333 | 2.2667 | 20 | |
Zeit [ 21. 6667 | 10. 8333 | 2| 8.2394 | 0.002881
Rest | 23. 6667 | 1.3148 | 18 | |
---------- E e e T e e e L L.
Gesant | 56. 9667 | 1.9644 | 29 | |
Zum Vergl ei ch der Faktorstufen wird der p-Wert bzgl. "Zeit" verwendet.

Pruf ung der Voraussetzungen (Honopgenitéat der Varianzen und der
Korrel ati onen zwi schen den Stufen des Faktors: Box-Test)

Chiz = 0.9249 nit df = 4 ( p = 0.920965 ) k!
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Test auf Gaul3-Verteilung der 3 Variablen (Dallal-WIkinson-korrigiert):

nmorgens: Kol nogorof f-Smirnoff's delta = 0.2456 ( p = 0.088720 ) Cavel!
mttags: Kol nogoroff-Smirnoff's delta = 0.2424 ( p = 0.098658 ) Cavel!
abends: Kol nogorof f-Snirnoff's delta = 0.2301 ( p > 0.100000 ) k!

Mul tiple Vergleiche - Bonferroni-Hol mkorrigierte t-Tests und Scheffé-Tests:

Nr Mil t. Paarvergleich p-unkorr p-Bonferroni p-Bonf.Holm p- Scheffé
1 norgens. ... mttags. 0. 009106 0.027318 0.018212 0. 030195
2 nor gens. . .. abends. . 0. 380856 1. 000000 0. 380856 0. 629252

mttags....abends.. 0. 004763 0. 014289 0.014289 0. 004035

Literatur: J. Bortz (2005) Lehrbuch der Statistik, Springer. pp. 423ff.

Mann-Test auf Trend: Besteht in den Jahren 1940-1955 ein Trend in der Anzahl unehelicher
Geburten im Staate Kansas (Hartung (1982, p.250))?

* k *

Mann- Test auf Trend a

Ei ngabedatei ist Hartung250. DAT
davon Variablen 1 (1940), 2 (1945), 3 (1947), 4 (1950), 5 (1955)

i Var. 1 Var. 2 Var. 3 Var. 4 Var. 5
1 318. 0000 593. 0000 564. 0000 530. 0000 694. 0000

Durchschnitte der Vari abl en:

Var Xquer
318. 0000
593. 0000
564. 0000
530. 0000
694. 0000

GORrWNELT
GO WNBE

Priufung auf Trend fir die Zeitrei he der Durchschnitte (zweiseitig):
PrifgroBe (GauB) N = 0.9798 ( p = 0.327187 )

Prufung auf Trend fir die 1 unabhdngi ge Zeitreihe
mt der 'lnversen Nornalverteilung' (zweiseitig):

PrufgrofRe (GaulR) N = 0.9798 ( p = 0.327187 )

Literatur:

H. B. Mann (1945) Nonparanetric Tests agai nst Trend. Econonetrika 13, pp. 245-9.
J. Hartung (1982) Statistik. O denburg Minchen W en.

B.J. Wner (1971) Statistical Principles in Experinmental Design. McGaw Hill NY.
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Cochran’s Niveaukonstanz-Test: Es werden zum Beispiel Hormon-Werte einer Patientin
untersucht. Es stellt sich die Frage, ob die Hormonwerte vor und wahrend der Schwangerschaft
konstant bleiben oder ob man von einer Niveauverschiebung ausgehen muss:

* k k

Cochran’ s Ni veaukonst anz- Test a

Durchschnitt Xgql1 : 12.1
Anzahl Messwert nl: 12
Durchschnitt Xg2 : 15.8
Anzahl Messwert n2: 14

Chiz = 6.2771
mt df=1
und p=0.012231

Literatur:

Cochran (1954) Sonme nethods for strengthening the common Chi2-tests. Bionetrics 10,
pp. 417-51

Neumann’s Trend -Test: Der Test wird haufig im Zusammenhang mit der Qualitatskontrolle im
Labor eingesetzt. In Anhang A.16 (Qualitatssicherung im Labor, RiLIBAK) findet sich ein durch-
gerechnetes Beispiel, weitere Uberpriifung durch per-Hand-Berechnungen. Im Programm wird die
exakte Methode nach Hart verwendet, ab n=60 eine asymptotische Methode (Sachs 2003).

Neunann’ s Trend- Test a

Ei ngabedatei ist ...\VALIDE\ Sysnmex. DAT
davon Variable 2 (CGeraetl)

Ei ngel esene Dat en:

1. 4.54 2: 4.56 3: 4.52 4: 4.51 5: 4.53
6: 4.51 7: 4.58 8: 4.54 9: 4.53 10: 4.50
11: 4.54 12: 4.48 13: 4.56 14: 4.52 15: 4.53
16: 4.54 17: 4.52 18: 4.51 19: 4.58 20: 4.51
21: 4.53 22: 4.54 23: 4.49 24: 4.56 25: 4.50
Xquer = 4.5292
SD=s = 0. 0258
s2 = 0. 0007
n = 25

Test auf Gaul3-Verteilung der Werte (Dallal-WIKkinson-korrigiert):

Kol nogorof f-Snirnoff's delta = 0.1378 ( p > 0.100000 ) Ck!

Trendt est nach Neumann et al.:
Pruf grofRe = 2.8529: p > 0.050 (einseitig exakt) > kein Trend.

Literatur: J Neumann, RH Kent, HB Bellinson, Bl Hart (1941) The nean square
successive difference. Annals of Mathematical Statistics Vol.12, pp.153-62.
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Iterationstest: Bildet die Folge von 8 Miinzwiifen W W W Z W W Z Z eine zuféllige Folge oder
existieren "Gruppierungen"? (Aus: Sachs (1992, Kap. 472)) Als Eingabe in das Programm wird die
Folge 11121122 verwendet, da BiAS. keine alphamerischen, sondern nur numerische Eingaben

akzeptiert.
* k%

Iterationstest (\Wal d-Wol fowitz) a

Bezei chnung: Sachs (1992, Kap. 472)

i Var.1 Var.2 Var.3 Var.4 Var.5 Var.6 Var.7 Var.8
1 1.00 1.00 1.00 2.00 1.00 1.00 2.00 2.00

Durchschnitte der Vari abl en:

pd

O~NOOOTPA~WNPEFE

Var Xquer
. 0000
. 0000
. 0000
. 0000
. 0000
. 0000
. 0000
. 0000

O~NOUTAWN R
NNRPRNR PP

Iterationstest fur die Zeitrei he der Durchschnitte (zweiseitig):
PrifgroRe (GauR) N = -0.6179 ( p = 0.536632 ) (Wenig Iterationen!)

Iterationstest fir 1 Zeitreihe (zweiseitig):
PrufgrofRe (GaulR) N = -0.6179 ( p = 0.536632 ) (Wenig lterationen!)

Der lterationstest ist nur fir Alternativdaten und stetige Skalen zul &ssig. Fur 1)
ordinale Skalen mt wenigen Stufen und 2) fir mttlere Zeitrei hen bei ordinal en und
noni nal en Skal en und kl einer Fall zahl sind Verzerrungen zu erwarten!

Literatur:
H Bilning, G Trenkler (1978) N cht-param stat. Methoden. De G uyter.
L. Sachs (1992) Angewandte Statistik (Kap. 472), Springer.

Wallis-Moore's Phasenhaufigkeitstest: Die Aufeinanderfolge gleicher Vorzeichen von Diffe-
renzen X(i+1)-X(i) wird von Wallis und Moore (1941) als "Phase" bezeichnet; der Test basiert auf der
Haufigkeit von Plus- und Minusphasen. Ist die Gesamtzahl der Phasen klein, so weist diese auf eine
"Trendbeharrlichkeit" hin. (Sachs errechnet die PrifgréRe von N=2.56)

* k *

Wal li s-Mbore's Phasenhaufi gkeit st est a

Ei ngabedat ei ist Sachs486. DAT
davon Variablen 1 (ML) bis 22 (M2)

Var Nr:

1 2 2
Werte: 5 6

3 4 5 6 7 8 910 11 12 13 14 15 16 17 18 19 20 21 22
2 356 4 3 7 8 97 5 3 4 7 3 5 6 7 8 9
Phasenhaufi gkeitstest fur 1 Fol ge/ Zeitrei he (zweiseitiQg)

bei insgesant 7 rel evanten Phasen (erwartet: 12.3).

PrufgroRe (GaulR) N = -2.5513 ( p = 0.010731 ) ('Wenig Phasen')

Literatur:

WA Wallis, GH More (1941) A significance test for time series. J. Anmer.
Statist. Assoc. 36, pp. 401-409.

L. Sachs (1997) Angewandte Statistik (Kap. 473), 8. Aufl. Springer.
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Durbin-Watson-Test: Beurteilung der zeitlichen Konstanz eines Zielparameters in Abhangigkeit
von der Zeit. Diese Tests testen auf Autokorrelation erster Ordnung, d.h, ob die Werte einer Reihe von
den jeweiligen unmittelbaren Vorgéngern gepragt sind.

Der Ljung-Box-Test wird hier ebenfalls nur fir Autokorrelationen erster Ordnung verwendet, hdhere
Ordnungen als hier kbnnen im Menu unter "Ljung-Box-Test" berechnet werden.

Der Test erfolgt nach linearer Regression auf Basis der Residuen des Modells oder alternativ mit den
"Residuen” beziglich des Mittelwertes der Zielvariablen.

Die PrufgréRe zum DW-Test wird zunachst ,klassich-konservativ* anhand von Tabellen aus Savin und
White (1977) geprift. Als alternative Testgrof3e wird eine t-verteilte GroRe verwendet, dazu SPSS20.
Eine Uberpriifung der Ergebnisse wurde in Teilen mit SPSS20 vorgenommen.

* %%

Dur bi n- WAt son- Test a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Test.DAT

Zi el gr 6Re Y = Variable 1
Ei nflussgroRe X = Variable 2

Anzahl fehlender Werte: 1

Var Ei ns
Var Zwei

Regression und Korrelation "Y auf X':

Regr essi onskoeffizient b = 0.9218
Konst ant er Achsenabschnitt ¢ = -1.2672
Korrel ati onskoeffizient r = 0. 9362
Bestimt heitsnall B = 0. 8764
Testgr6RBe der Regression t = 7.9885
Uber schrei tungswahrsch. p = 0. 000022
Sti chprobenunfang n = 11
Anzahl der Frei heitsgrade n-2 = 9

Konfidenzintervalle fir die Steigung=Regressionskoeffi zient:

P=0.90:. ( 0. 7103, 1.1333)
P=0.95 ( 0. 6608, 1.1828)
P=0.99: ( 0. 5468, 1. 2968)
Konfidenzintervall e fir den Achsenabschnitt auf der Y-Achse:
P =0.90: ( -6. 5492, 4.0148)
P=0.95 ( -7.7854, 5.2511)
P=0.99: ( -10. 6314, 8. 0970)

>> Bei de Tests untersuchen di e Residuen beziglich der Regressionsgeraden.
>> Die Daten werden genal3 der Werte der Variabl en X=Zeit=Var Zwei geordnet.

Dur bi n- WAt son-Test mit PrifgroRe D und Durbin's h (approximativ):

Dur bi n- WAt son's PriufgriRe D = 1.564692
Dur bi n- WAt sons' s Korrel ati onskoeffizient: r = 0.217654
Tabel | ari scher Test gendf3 Savin & White: p > 0.100000
Test via t(df=8), TestgroRe t=0.631: p = 0.545803
Durbin's GauRR-verteilte PrifgroRe h = 0. 781364
St dAbw des Regressi onskoeffizienten: s = 0. 115392
Zwei s. Uberschreitungswahrscheinlichkeit: p = 0.434588
Lj ung- Box-Test mit linearemlLag 1. O dnung:

Korrel ati onskoeff. Res mit Lag 1. Ordnung r = 0.185717
Lj ung und Box' PrufgroRe (Chi2(df=1)) Q = 0. 493218
Zwei s. Uberschreitungswahrscheinlichkeit: p = 0.482496
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Literatur:

J. Durbin, G S. Watson (1950, 1951) Testing for Serial Correlation in Least

Squares Regression. |: Bionetrika 37, 409-28, 11: Bionetrika 38, 159-79.

G M Ljung, GE P. Box (1978) On a Measure of a Lack of Fit in Time Series

Model s. Bionetri ka 65, 297-303.

N.E. Savin, K J. Wite (1977) The Durbi n-Watson Test for Serial Correlation
with Extrene Sanple Sizes or Many Regressors. Econonetrica 45, 1989-96.

Ljung-Box-Test: Beurteilung der zeitlichen Konstanz eines Zielparameters in Abhéangigkeit von
der Zeit. Der Test beruht auf Autokorrelation k-ter Ordnung, d.h, ob die Werte einer Reihe von den
jeweiligen unmittelbaren Vorgéngern gepragt sind.

Der Test erfolgt nach linearer Regression auf Basis der Residuen des Modells oder alternativ mit den
"Residuen” beziglich des Mittelwertes der Zielvariablen.

Eine Uberpriifung der Ergebnisse wurde mit anderen, bereits validierten Teilen des Programms und
weiterhin mit per-Hand-Berechnungen vorgenommen.
* k%

Lj ung- Box- Test a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Test.DAT

Variable 1 Var Ei ns

Zi el grofRe Y =
Variable 2 = VarZwei

Ei nflussgroéBe X

Ausgabe zur Regression wi e zum Dur bi n- WAt son- Test

CAVE: Enpfehlung fur n=11: Lag < elLog(11)=2.4 - hier problematisch.
Lj ung- Box-Test mit linearemLag bis 3. Ordnung und Chi2-Konponent en:

>> Der Test untersucht di e Residuen beziglich der Regressionsgeraden.
>> Die Daten werden genall der Werte der Variabl en X=Zeit=VarZwei geordnet.

Lag n(Lag) r Chi 2 df p p(<=Lag)
1 10 0. 185717 0. 493 1 0. 482496 0. 482496
2 9 -0. 163396 0. 424 1 0.514846 0. 632098
3* 8 -0.343834 2.113 1 0. 146032 0. 386926
Overal | - Lj ung- Box- Test : 3.031 3 0. 386926

CAVE: Der Overall-Test ist wegen der nmit "*" markierten Lags probl enmatisch.

Literatur:

G M Ljung, GE P. Box (1978) On a Measure of a Lack of Fit in Time Series
Model s. Bionetri ka 65, 297-303.

P. Brockwell, R Davis (2002) Introduction to Tinme Series and Forecasting
2nd. ed. Springer.
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Deskriptives (Zeitreihen): Berechnung von Zeilendurchschnitten, Streuungen, Medianen,
Quartilen und Extrema fiir Verlaufsreihen. Graphische Darstellungen als Einzelverlaufe oder Box-Plots
sind mdglich. Untersucht wird hier der Hautwiderstand zu 3 Zeitpunkten:

* % %

Deskriptives: Zeitrei hen a

Ei ngabedatei ist Bortz412. DAT
davon Variablen 1 (norgens), 2 (mittags), 3 (abends)

Fur alle 3 Zeitpunkte/Spalten mt je n = 10 Versuchsei nheiten/ Zeil en

Nr Xquer S Medi an QA @ M nimum Maxi mum
1 6. 3000 1.0593 6. 5000 5. 0000 7. 0000 5. 0000 8. 0000
2 7.8000 1.2293 7.5000 7. 0000 9. 0000 6. 0000 10.0000
3 5.8000 1.1353 6. 0000 5. 0000 6. 2500 4. 0000 8. 0000

Fur alle 10 Versuchseinheiten/Zeilen nmt je k = 3 Zeitpunkten/ Spalten:

Nr Xquer s Medi an Q @ Mninum Maxi mum
1 6. 6667 0.5774 7. 0000 6. 0000 7. 0000 6. 0000 7. 0000
2 6. 3333 1.5275 6. 0000 5. 0000 8. 0000 5. 0000 8. 0000
3 7.3333 2.0817 8. 0000 5. 0000 9. 0000 5. 0000 9. 0000
4 6. 6667 1.1547 6. 0000 6. 0000 8. 0000 6. 0000 8. 0000
5 6. 3333 1.1547 7. 0000 5. 0000 7. 0000 5. 0000 7. 0000
6 7.6667 1.1547 7. 0000 7.0000 9. 0000 7.0000 9. 0000
7 7.0000 2.6458 6. 0000 5.0000 10.0000 5. 0000 10.0000
8 5.6667 1.5275 6. 0000 4. 0000 7. 0000 4. 0000 7. 0000
9 7.0000 1.0000 7. 0000 6. 0000 8. 0000 6. 0000 8. 0000

10 5.6667 1.1547 5. 0000 5. 0000 7. 0000 5. 0000 7. 0000

Graphik Box-Plot-Verlaufsreihen: Untersuchung des Haut - Widerstands morgens, mittags
und abends (Bortz (1977, p.412)), hier mit Median und Quartilen; als alternative Graphik kommen Bar-
Plots und Einzelverlaufe in Frage. Berechnungen vgl. ANOVA und “Deskriptives”:

Box-Plot: Median, Quartilen
10.0-

9.09
8.09

7.09

eich der Variablen

6.01

Wertebers

5.09

4.0-

2 t3
Fallzahl: n=30 Zeit: morgens,mittags,abends
Gruppierte Darstellungen (hier mit anderen Daten) sind ebenfalls méglich: a
Box-Plots: Median und Quartilen

404
_ 35
2 30
53 25
g 204
§ 15
g 10

N =

vl V2 t-va

Gruppierte Gruppen: YarDicho=1,2 Zeit: Variablen ¥1-V4
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Graphik Bar-Plot-Verlaufsreihen: Untersuchung des Haut - Widerstands morgens, mittags

und abends (Bortz (1977, p.412)), hier mit X und Standardabweichung s; als alternative Graphik
kommen Box-Plots und Einzelverlaufe in Frage. Berechnungen vgl. ANOVA und “Deskriptives”:

Bar-Plot

ereich der Variablen
3
o

Wertebi
w
o

ti t2 t3

Fallzahl: n=30 Zeit: morgens, mittags.abends

Gruppierte Darstellungen (hier mit anderen Daten und mit optional eingetragenen Werten, aus
..\Valide\Test.DAT) sind ebenfalls mdglich:

Box-Plots: Median und Quartilen
404

35
H
]
£ 554
E
Z 204
2
2 4
i -
£
£ 10
H

G1 G2

Gruppierte Zeitpunkte: V1,V2,V4 VarDicho: G1-G2

=
5 &

o o

Graphik Einzelverldufe: Untersuchung des Haut-Widerstands morgens, mittags und abends
(Bortz (1977, p.412)). Berechnungen finden sich zur ANOVA mit Messwiederholungen und zur
Deskriptiven Statistik, eine alternative Graphik ist mit Box-Plots und Bar-Plots mdglich:

Einzelverlaufe

-
w &
o o

Y
o

7.09

Hautwiderstand (Hawi)

6.01

5.09

4.0-

t1 2 t3

Fallzahl: n=30 Einzelverlaufe Zeit: morgens,mittags,abends

Gruppierte Darstellungen (hier mit anderen Daten, ohne Referenz) sind ebenfalls mdglich: a

Gruppierte Einzelverlaufe
404

- B
g
@ 30
£
$ 54
H

g
% 204
g

@
5- %\\
04
Placebo Yerum
Zeitpunkte: morgens, mittags, abends Gruppen G1-G2 (VarDicho)
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Cusum-Analyse fir dichotome Daten: Welche Fehlerraten sind wéhrend eines Trainings
akzeptabel bzw. unakzeptabel? Zur Verifikation wurden Daten und ein durchgerechnetes Beispiel aus
Sivaprakasam und Purva (2010) verwendet. Die Wahrscheinlichkeiten o und B fur die falschliche
Ablehnung bzw. Annahme der Nullhypothese kénnen im Eingabedialog gewahlt werden. Die grauen
Balken bedeuten die Ablehnungsbereiche. Im Eingabedialog sind neben den beiden Irrtumswahr-
scheinlichkeiten die akzeptable und die nicht-akzeptable Fehlerrate anzugeben. Die verwendeten
Daten stehen in der Datei ..\Valide\CusumDicho.DAT:

CUSUM CUSUM-AnRnalyse fiir dichotome Daten
e

0 5 0 15 2 % W HH A % 5

Anzahl Verlaufe: n=2 Zeitverlauf

[ e e

J. Sivaprakasam, M. Purva (2010) CUSUM analysis to assess competence: what rate is acceptable?
Clin. Teach. 7, pp. 257-61

Cusum-Analyse fur quantitative Daten: Bei Prins (Editor, 2012) findet sich ein Beispiel zur

Kontrolle eines Prozesses. Zur Verifikation wurde dieses Beispiel mit den angegebenen Daten
verwendet.

In der Abbildung sind die ,out of control“-Werte durch ein ,x“ markiert. Die Wahrscheinlichkeiten o. und
B fur die falschliche Ablehnung bzw. Annahme der Nullhypothese kénnen im Eingabedialog gewéhlt
werden. Die textliche Programmausgabe umfasst eine Tabelle u.a. der Cusum-Werte, wird aber hier
nicht angegeben. Die verwendeten Daten stehen in der Datei ..\Valide\CusumQuant.DAT:

CUSUM CUSUM mit Mittehwert 325
209

0
Gruppe Gruppe=1 [n=1] Zeitverlauf

J. Prins (editor, 2012) e-Handbook of Statistical Methods. NIST/SEMATECH
http://www.itl.nist.gov/div898/handbook/pmc/section3/pmc323.htm
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A.14 Faktorenanalyse -

Zentroid- und Varimax-Methode
Explorative Faktorenanalyse
Konfirmatorische Faktorenanalyse
Spearman-Korrelationsmatrix
Pearson-Korrelationsmatrix

Explorative Faktorenanalyse: Berechnung einer Faktorenanalyse mittels 6 MaRen an Zylin-
dern: Da die 6 angegebenen geometrischen Grofl3en nicht-linear verknupft sind, ergeben sich andere
als die moglicherweise erwarteten Faktoren Durchmesser und Lange (Bortz (1977, p.638)). (Die
Validierung der Methode wurde anhand der Korrelationsmatrix aus Haf/Cheaib p. 90 vorgenommen;
da dort die Originaldaten nicht vorliegen, wird hier auf Bortz (1977) zurtickgegriffen.)

* k%

Fakt orenanal yse: Zentroi d- und Vari Max- Met hode

Ei ngabedatei ist Bortz638. DAT
davon Variablen 1 (Durchnes), 2 (Lange), 3 (Gundfl.), 4 (Mantelf.),
5 (Vol urren), 6 (Diagonal)

Pear son- Korrel ati onsmatri x
1. Zeile: Korrelationskoeffizient r
2. Zeile: Uberschreitungswahrsch. p

Dur chne Lange G undf|l Mantel f Vol unen Di agona

Durchmes : 1.0000 0.0000 0.9897 0.8115 0.8953 0.5559
0. 0000 1.0000 0.0000 0.0000 O0.0000 O0.0026

Lange 0. 0000 1.0000 0.0000 0.5410 0.3482 0.8230
1.0000 0.0000 1.0000 0.0036 0.0751 0.0000

G undf . 0.9897 0.0000 1.0000 0.8032 0.9045 0.5579
0. 0000 1.0000 0.0000 0.0000 O0.0000 O0.0025

Mant el f . 0.8115 0.5410 0.8032 1.0000 0.9687 0.8741
0. 0000 0.0036 0.0000 0.0000 O0.0000 O0.0000

Vol unmen 0.8953 0.3482 0.9045 0.9687 1.0000 O0.7665
0. 0000 0.0751 0.0000 0.0000 O0.0000 O0.0000

Di agonal 0.5559 0.8230 0.5579 0.8741 0.7665 1.0000
0.0026 0.0000 0.0025 0.0000 O0.0000 O0.0000

Unrotierte Faktoren (Zentroid-Verfahren):

Durchmes : 0.8435 0.5553

Lange 0.5041 -0.7163

G undf | . 0.8441 0.5618

Mant el f . 0.9877 -0.0478

Vol umen 0.9647 0.2029

Di agonal 0. 8851 -0.4767

Komunal i t 4t en

Durchrmes : 1.0000 *)

Lange 0. 7672

G undf | . 1. 0000 *)

Mant el f . 0.9777

Vol umen 0.9719

Di agonal 1. 0000 *)

*) >1 wegen Konmunal it atenschéat zung per Spaltennorm cf. Haf/ Cheaib.
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Rotierte Faktoren (Vari max-Rotation):
Durchnes : 1.0074 -0.0710

-0
-0
-0
-0
-0

Lange : -0.0345

G undf . 1.0118

Mant el f . 0. 7557

Vol umen : 0.8897

Di agonal 0. 4137

Varianzanteile (%:
absol .

Faktor 1: 59. 56
Faktor 2: 36.70

. 8752
. 0662
. 6377
. 4246
. 9163

kurul .
59. 56
96. 26

Resi duenmatri x nach 2 extrahierten
G undf |

Dur chne
Durchnmes : 0.1169
Lange ;. 0.0275
Gundfl. : -0.0342
Mantel f. : -0.0050
Vol unen : -0.0312
Di agonal : -0.0740

Literatur:

J. Bortz (1989) Statistik, Springer-Verlag.

La
0
-0

[eNoNeoNe)

nge
. 0275
. 0876
. 0231
. 0089
. 0072
. 0353

- 0.
0.
0.
0.

- 0.

- 0.

0342
0231
1099
0036
0238
0786

Fakt or en:

Mant el f Vol unmen Di agona

- 0.
0.
0.
0.

- 0.

- 0.

0050
0089
0036
0409
0255
0229

- 0.
- 0.
- 0.
- 0.

0.
- 0.

0312
0072
0238
0255
0970
0094

-0

0.

-0
-0
-0

0.

A L. Comry (1973) A First Course in Factor Analysis,
C. Haf, T. Cheaib (1985) Miultivariate Statistik, Vieweg-Verlag.

L. Thurstone (1947) Miltiple Factor Analysis,

Uni v.

K. Uberla (1971) Faktorenanal yse, Springer-Verl ag.
E. Weber (1974) Einfuhrung in die Faktorenanal yse,

Konfirmatorische Faktorenanalyse: Zu den 6 geometrischen Zylinder-MaRen von Bortz
(1977, p.638) gestattet die konfirmatorische Faktorenanalyse die Untersuchung eines hypothetisierten
Ladungsmusters. (Die Validierung der Methode wurde anhand der Korrelationsmatrix aus Haf &
Cheaib p. 102 vorgenommen; da dort die Originaldaten nicht vorliegen, wird hier auf Bortz (1977)

zurlckgegriffen.)

Konfirnatori sche Faktorenanal yse

Ei ngabedatei ist Bortz638. DAT
davon Variablen 1 (Durchnes),
4 (Mantelf.),

Pear son- Korrel ati onsmatri x:

2 (Léange),

* % %

5 (Vol unen),

1. Zeile: Korrel ati onskoeffi zi ent

2. Zeile: Uberschreitungswahrsch. P

Dur chne
Durchnmes : 1.0000
0. 0000
Lange 0. 0000
1. 0000
G undfl . 0. 9897
0. 0000
Mant el f . 0.8115
0. 0000
Vol unen 0. 8953
0. 0000
Di agonal 0. 5559
0. 0026

COCCOCOOrROOREPO

Lange G undfl

. 0000
. 0000
0000
0000
0000
0000
5410
0036
3482
0751
8230
. 0000

©oooo000ORROOO

. 9897
. 0000

0000
0000
0000
0000
8032
0000
9045
0000
5579

. 0025

of

Qu

. 0740
0353
. 0786
. 0229
. 0094
1495

Acad. Press N. Y.

Chi cago

stav Fischer Stuttgart.

3 (Grundfl.),

6 (Diagonal)

Mant el f Vol unmen Di agona

0.

8115

0. 0000

cooocoroooo

. 5410

0036
8032
0000
0000
0000
9687
0000
8741

. 0000

o

. 8953

0. 0000

coopoooooo

. 3482

0751
9045
0000
9687
0000
0000
0000
7665

. 0000

OrOoO0O0O0O0O0000D0

. 5559
0026
8230
0000
5579
0025
8741
0000
7665
0000
0000
. 0000
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Hypot heti si ertes Ladungsnuster:

Durchnmes : 1.0000 0.0000
Lange 0. 0000 1.0000
G undfl . 0. 0000 0.0000
Mantel f. : 0.0000 0.0000
Vol urren 0. 0000 0.0000
Di agonal 0. 0000 0.0000
Konmunal i t at en:

Durchnes : 1.0000

Lange 1. 0000

G undf | . 0. 9796

Mantel f. : 0.9512

Vol urren 0. 9227

Di agonal 0. 9863

V'S

Roti erte Faktoren:
Durchnes : 1.0000 0.0000
Lange 0. 0000 1.0000
G undf | . 0.9897 0.0000
Mantel f. : 0.8115 0.5410
Vol urren 0.8953 0. 3482
Di agonal 0. 5559 0.8230

Varianzanteile (%:

absol . kumul .
Faktor 1: 62. 48 62. 48
Faktor 2: 34. 85 97. 33

Resi duenmatri x nach 2 extrahi erten Faktoren:

Dur chrre Lange Grundfl Mantelf Vol unmen Di agona

Durchmes : 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000
Lange : 0.0000 0.0000 0.0000 0.0000 O0.0000 O0.0000
Gundfl. : 0.0000 0.0000 O0.0204 -0.0000 0.0185 0.0077
Mant el f. 0. 0000 0.0000 -0.0000 0.0488 0.0538 -0.0223
Vol unen 0.0000 0.0000 0.0185 0.0538 0.0773 -0.0176
Di agonal 0. 0000 0.0000 0.0077 -0.0223 -0.0176 0.0137

Literatur: J. Bortz (1989) Statistik, Springer-Verlag.

A L. Comrey (1973) A First Course in Factor Analysis, Acad. Press NY
C. Haf, T. Cheaib (1985) Miltivariate Statistik, Vieweg-Verlag.

L.L. Thurstone (1947) Multiple Factor Analysis, Univ. Chicago Press.
K. Uberla (1971) Faktorenanal yse, Springer-Verl ag.

E. Weber (1974) Einfihrung in die Faktorenanal yse, Fischer Stuttgart.
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A.15 Reliabilitdtsanalyse a

Intraclass-Korrelation

Measurement Error & Repeatability

Cronbach’s alpha

Faktorenanalyse (A.14)

Cohen's Kappa-Koeffizient: 2 Rater, dichotom (A.3)
Cohen’s Kappa-Koeffizien: 2 Rater, mehrstufig (A.4)
Cohen’s Kappa-Koeffizient: k Rater, mehrstufig (A.4)
Pearson's Kontingenzkoeffizient: dichotom (A.3)
Pearson’s Kontingenzkoeffizient: mehrstufig (A.4)

Intraclass-Korrelation: Vergleich zweier FEV1-Messungen bzw. Messwiederholungen zu den
Zeitpunkten T1 und T2: Die Validierung erfolgt mit Hilfe der Daten und der Resultate aus Bland und
Altman (1996), die Uberpriifung der Konfidenzintervalle durch per-Hand-Berechnungen.

* % %

I ntracl ass-Korrel ati on fir Messw eder hol ungen

Ei ngabedatei ist .\Valide\lCC DAT, davon Variablen 2 (T1), 3 (T2)

i Var. 2 Var. 3
1 1. 2000 1. 2400
2 1.2100 1.1900
3 1.4200 1. 8300
4 1.4300 1. 3800
5 1. 4900 1. 6000
6 1.5800 1. 3600
7 1. 5800 1. 6500
8 1.5900 1. 6000
9 1. 6000 1.5800
10 1.6100 1.6100
11 1.6200 1. 6800
12 1. 6400 1.6100
13 1. 6500 2. 0500
14 1.7400 1. 8000
15 1. 7800 1. 7600
16 1. 8000 1.7600
17 1. 8000 1.8200
18 1. 8500 1.7300
19 1. 8800 1.8200
20 1. 9200 2. 0000

Tabel | e der Varianzanal yse:

Sour ce | SQ | M | df | F | p
---------- T TSy Y
zwi schen | 1.5298 | 0.0805 | 19 | 7.4574 | 0.000028
i nnerhal b | 0. 2167 | 0.0108 | 20 | |

- Items | 0.0116 | 0.0116 | 1| 1.0707 | 0.313782
- Rest | 0. 2051 | 0.0108 | 19 | |
---------- T gy
Gesant | 1.7465 | 0.0448 | 39 | |

>> Eine gute Reliabilitat bedeutet einen signifikanten Unterschied beziglich
>> "zwi schen” und ei nen nicht-signifikanten Unterschied beziglich "lItens".
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>> Beurteilung von wi ederholten Messungen nach Bl and und Al tman (1996), der
>> |CR ist definiert durch | CR=(#ltens*SQw - SQges)/ ((#ltens-1)*SQes):

Intracl ass-Korrel ati onskoeffizient ICR = 0.751848 (p=0.000000 zwei seitig)

Approxi matives 90% Konfidenzintervall fur ICR [ 0.591956 ; 0.911740 ]
Approxi matives 95% Konfidenzintervall fur ICR [ 0.561325 ; 0.942371 ]
Approxi matives 99% Konfi denzintervall fur ICR [ 0.501458 ; 1.000000 ]

Mttlerer Messfehler ("Measurenment error"): SD = Wirzel (M3 n) = 0.1041
Mttlere Differenz zwi schen zwei Messungen ("Repeatability") = 0.1472

>> Beurteilung des | CC gemdll Landis und Koch: 0-0.20: slight / 0.21-0.40: fair
>> 0.41-0.60: noderate / 0.61-0.80: substantial / 0.81-1.00: (al nost) perfect.

Literatur:

JM Bl and, DG Al tnman (1996) Measurenment error and correlation coefficients.
British Medical Journal 313, pp. 41-2.

JM Bl and, DG Al tnman (1996) Measurenment error. Brit. Med. J. 313, 744-6.

R Gsborne, WSB Paterson (1952) On the sanpling variance of heritability
estimates derived fromvariance anal yses. Proc. R Soc. Edi nb. B, 64:456-61.

Intraclass-Korrelation: Vergleich von k=4 Ratern, die n=6 Personen beurteilen: Die Validierung
erfolgt mit Hilfe der Daten aus Shrout und Fleiss (1979), die Uberpriifung der Konfidenzintervalle
durch Shrout und Fleiss (1979), per-Hand-Berechnungen und mit den Programmen SPSS und
MedCalc. BIiAS. rechnet bei ICC(2,1)-Konfidenzintervallen grundsétzlich mit ganzzahlig gerundeten

Freiheitsgraden, geringflgige Abweichungen von Ergebnissen aus SPSS sind deshalb mdglich.

* % %

I ntracl ass-Korrel ati on zum Ratervergl ei ch

Ei ngabedatei ist .\Valide\ShroutFleiss.DAT, davon Variablen Rl, R2, R3, R4

i R1 R2 R3 R4
1 9. 0000 2. 0000 5. 0000 8. 0000
2 6. 0000 1. 0000 3. 0000 2. 0000
3 8. 0000 4.0000 6. 0000 8. 0000
4 7.0000 1. 0000 2.0000 6. 0000
5 10. 0000 5. 0000 6. 0000 9. 0000
6 6. 0000 2. 0000 4.0000 7.0000

Tabel | e der Varianzanal yse:

Sour ce | SQ | M | df | F | p
---------- T TSy Y
zwi schen | 56. 2083 | 11.2417 | 5 | 11. 0272 | 0.000135
innerhal b | 112. 7500 | 6.2639 | 18 | 1.7947 | 0.164769 *)
- Rater | 97. 4583 | 32.4861 | 3| 31.8665 | 0.000001

- Rest | 15.2917 | 1.0194 | 15 | [

---------- T gy
CGesant | 168. 9583 | 7.3460 | 23 | |

*) Zu 1CC(1,1) und 1CC(1,k): F = MQ zwi schen/ MQ i nnerhalb mt df=(5,18)

>> Eine gute Reliabilitéat bedeutet einen signifikanten Unterschied beziglich
>> "zwi schen” und ei nen nicht-signifikanten Unterschied beziglich "Rater".

Al'l e Intracl ass-Korrel ati onskoeffizi enten genmaR Shrout und Fleiss (1979):

Subj ekt e werden von verschi edenen, zufallig ausgewdhlten Ratern beurteilt:
ICC(1,1) = 0.165742 (p=0.164769) -- Mdell "one-way random single nmeasure"
I CC(1,k) = 0.442797 (p=0.164769) -- Mdell "one-way random average neasure"
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Subj ekt e werden von den gl ei chen, aber zufdallig ausgewdhlten Ratern beurteilt:

ICC(2,1) = 0.289764 (p=0.000135) -- Mdell "two-way random single neasure"

I CC(2,k) = 0.620051 (p=0.000135) -- Mddell "two-way random average neasure"
Subj ekt e werden von den gl ei chen, jedoch fest vorgegebenen Ratern beurteilt:
I CC(3,1) = 0.714841 (p=0.000135) -- Mddell "two-way mi xed, single measure”

I CC(3, k) = 0.909316 (p=0.000135) -- Mdell "two-way m xed, average neasure"

>> | CC(1,.), I1CC(2,.): Reliabilitat i.S. von "absolute rater agreenent"

>> | CC(3,.): Reliabilitat i.S. von "rater consistency" (justiertes Mdell)
>> | CC(.,1): Reliabilitat bzgl. des Ratings eines einzelnen, indiv. Raters
>> | CC(.,k): Reliabilitat bzgl. des Rating-Mttelwerts von k versch. Ratern

>> Beurteilung der |ICCs gemall Landis & Koch: 0-0.20: slight / 0.21-0.40: fair
>> 0.41-0.60: noderate / 0.61-0.80: substantial / 0.81-1.00: (alnost) perfect
>> Negative ICCs indizieren eine Reliabilitat von 0: Wrtz und Caspar (2002).

95% Konfi denzintervalle fur die Koeffizienten 1CC(1,1), 1CC(2,1) und ICC(3,1):

95% Konfi denzinterval | fiar 1CC(1,1) 0.165742: [-0.132932 ; 0.722560 ]
95% Konfi denzintervall fur 1CC(2,1) 0.289764: [ 0.021618 ; 0.759943 ]
95% Konfi denzinterval | fiar 1CC(3,1) 0.714841: [ 0.342465 ; 0.945858 ]

>> Zusatzlich imProgranm Miltiple Vergleiche der Rater und deren Korrel ati onen

Literatur:

PE Shrout, JL Fleiss (1979) Intraclass Correlations: Uses in Assessing
Rater Reliability. Psychol ogical Bulletin 86, 2, pp. 420-428.

JL Fleiss, J Cohen (1973) The equival ence of weighted kappa and the intra-
class correlation coefficient as measures of reliability. Educational and
Psychol ogi cal Measurenent 33, pp. 613-619

JR Landi s, GG Koch (1977) The neasurenent of observer agreenent for cate-
gorical data. Biometrics Vol. 33(1), pp. 159-174

M Wrtz, F Caspar (2002). Beurteil eribereinsti mung und Beurteilerrelia-
bilitat. Gottingen: Hogrefe.

Cohen’s Kappa: Bitte vergleichen Sie dazu die beiden Abschnitte A.3 (“Vierfeldertafeln®) und A.4
(“Kontingenztafeln®). Kappa ist — auch als “weighted kappa“ - im Programm fiir >2 Rater und >2
Merkmalsstufen verfligbar. Hier ein Beispiel fir 2 Rater und 2 Stufen (wie in Abschnitt A3):

* k%

Cohen' s Kappa- Koeffi zi ent a

Bezei chnung: Bortz-Lienert-Boehnke p. 451

Ei ngegebene Tafel:

9 3 | 12
4 4 | 8
____________________ e m oo
13 7 | 20

0. 2553
1.1483 (p = 0.250829)

Cohen' s Kappa
Pr uf gr 6R3e z

Literatur:
WG Cohen (1960) Errors of neasurenents. Technonetrics 10, pp. 637-66
JL Fleiss (1973) Stat. Meth. for Rates & Propor. Wley NY, pp. 143-47

Eine allgemeinere Variante von Cohen’s Kappa findet sich im Modul “Kontingenztafeln* fir den Fall
von k>2 Ratern und/oder s>2 Stufen des Merkmals, wobei auch eine Dateneingabe in der Ublichen
Form Uber eine Eingabedatei moglich ist: Einzelheiten dazu finden Sie in Anhang 4 des Handbuchs.
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Cronbach’s alpha: Ein Fragebogen soll die Patientenzufriedenheit messen. Der Fragebogen
umfasst 4 Items und es soll die "interne Validitat" gepruft werden, d.h., ob die 4 Fragen/ltems
prinzipiell das gleiche Konstrukt beurteilen. Die Validierung erfolgt mit Hilfe von SPSS, die der Konfi-

denzintervalle mit einem Taschenrechner.
* % %

Cronbach’ s al pha a

Ei ngabedatei ist |CC4. DAT, davon Var. 1(lteml), 2(ltenR), 3(ltenB), 4(ltemd)

Var . 1 Var. 2 Var . 3 Var. 4
21. 0000 20. 0000 21. 5000 23. 0000
21. 0000 21. 5000 24. 0000 25. 5000
20. 5000 24. 0000 24. 5000 26. 0000
23. 5000 24. 5000 25. 0000 26. 5000
21. 5000 23. 0000 22.5000 23. 5000
20. 0000 21. 0000 21. 0000 22.5000
21.5000 22.5000 23. 0000 25. 0000
23. 0000 23. 0000 23. 5000 24. 0000
20. 0000 21. 0000 22.0000 21. 5000
10 16. 5000 19. 0000 19. 0000 19. 5000
11 24.5000 25. 0000 28. 0000 28. 0000
12 26. 0000 25. 0000 29. 0000 31. 0000
13 21. 5000 22.5000 23. 0000 26. 5000
14 23. 0000 22.5000 24. 0000 27.5000
15 25. 5000 27.5000 26. 5000 27.0000
16 20. 0000 23. 5000 22.5000 26. 0000
17 24.5000 25. 5000 27.0000 28. 5000
18 22.0000 22. 0000 24,5000 26. 5000
19 24. 0000 21. 5000 24. 5000 25. 5000
20 23. 0000 20. 5000 31. 0000 26. 0000
21 27.5000 28. 0000 31. 0000 31. 5000
22 23. 0000 23. 0000 23. 5000 25. 0000
23 21. 5000 23. 5000 24. 0000 28. 0000
24 17. 0000 24. 5000 26. 0000 29. 5000
25 22.5000 25. 5000 25. 5000 26. 0000
26 23. 0000 24. 5000 26. 0000 30. 0000
27 22.0000 21. 5000 23. 5000 25. 0000

O©CO~NOODWNE ™

Tabel | e der Varianzanal yse:

Source | SQ | MQ | df | F | p
---------- e
zwi schen | 518. 3796 | 19.9377 | 26 | 9.5925 | 0.000000
i nnerhal b | 399. 3125 | 4.9298 | 81 | |

- ltens | 237.1921 | 79. 0640 | 3 | 38.0396 | 0.000000
- Rest | 162. 1204 | 2.0785 | 78 | |
---------- e
Gesamt | 917. 6921 | 8.5766 | 107 | |

Mttlere ("Average") Inter-lItemKorrelation = 0.682350
Cronbach's al pha = 0.895752 (p=0.000000 zwei seitiQ)

Asynpt oti sches 90% Konfi denzintervall fur alpha: [0.825182;0.937834]
Asynpt ot i sches 95% Konfi denzintervall fur al pha: [0.806990; 0. 943694]
Asynpt oti sches 99% Konfi denzintervall fur alpha: [0.765763;0.953604]

Literatur:
JM Bl and, DG Altman (1997) Statistics Notes: Cronbach's al pha. British Medical
Journal 314, pp. 572-3
Al Kroning, PH Franses (2003) Confidence intervals for conparing Cronbach's
coefficient al pha values. Preprint Elsevier Science.

A
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A.16 Toleranzbereiche und Qualitatssicherung a

Percentilen und Quartilen

Univariater parametrischer Toleranzbereich
Univariater nicht-parametrischer Toleranzbereich
Univariater Box-Cox-transformierter Toleranzbereich
Bivariater parametrischer Toleranzbereich

Bivariater nicht-parametrischer Toleranzbereich
Bivariater Box-Cox-transformierter Toleranzbereich

Qualitatssicherung im Labor: RiLi-BAK

Percentilen und Quartilen: BIiAS. berechnet Percentilen und Quartilen mit Hilfe von Tukey's
"Statistisch aquivalenten Blocken", also in gleicher Weise wie nicht-parametrische univariate Toleranz-
bereiche. Zur Uberprifung kann das entsprechende Modul der nicht-parametrischen Toleranzbereiche
herangezogen werden ("Univariater nicht-parametrischer Normbereich”). Das gleiche Berechnungs-
verfahren wird in vielen Standardprogrammen wie SPSS, SAS, BMDP etc. verwendet.

* k%

Percentil en a

Ei ngabedatei ist \Gaf379. DAT, davon Variable 1 (Asche)

1: 1. 620000 2: 1. 420000

3: 1. 580000 4. 1. 390000

5: 1. 540000 6: 1. 350000

7: 1. 500000 8: 1. 480000

9: 1. 580000 10: 1. 600000
Medi an = 1.5200
M ni num = 1. 3500 Maxi mum = 1.6200
1. Qartil = 1.4125 3. Qartil = 1. 5850

95. 00% Percentile nicht berechenbar: n ist zu klein.

Literatur:

G A. Lienert (1973) Verteilungsfreie Methoden in der Biostatistik.

Hai n Mei senheimam G an p. 40ff.

H. Ackermann (1983) Sind Xquer+-2s - Bereiche niutzliche diagnostische
Hilfsmttel? Med. Welt 34, 7, pp. 212-215.

Univariater parametrischer Toleranzbereich: Exemplarische Berechnung eines Toleranz-
bereiches anhand der Daten von Graf et al. (1987, p.379):

* % %

Par anetri scher Tol eranzberei ch

Ei ngabedatei ist Graf379. DAT, davon Variable 1 (Asche)
Daten wi e oben!

Xquer =1. 5060
St andar dabw. S = 0. 0942
Fall zahl n = 10

Prif ung auf GauB-Verteil ung:

Kol nogorof f-Smirnoff' & = 0.184
Uber schrei tungsws. P > 0.2000
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Tol er anzber ei ch:
Untere Grenze: 1.2825
Cbere Grenze: 1.7295

Literatur:

F. Proschan (1953) Confidence and Tol erance Intervals for the Normal Distribution.
J. Amer. Stat. Ass. 48, pp. 550-564.

H. Ackermann (1983) Sind x+-2s - Bereiche nitzliche diagnostische Hlfsmttel ? Med.
Velt 34, 7, pp. 212-215.

Univariater nicht-parametrischer Toleranzbereich: Exemplarische Berechnung eines
Toleranzbereiches anhand der Daten von Graf et al. (1987, p.379):
* k *

Ni cht - paranetri sche Tol eranzberei che

Ei ngabedatei ist G af379. DAT, davon Variable 1

1: 1. 620000 2: 1. 420000
3: 1. 580000 4. 1. 390000
5: 1. 540000 6: 1. 350000
7: 1. 500000 8: 1. 480000
9: 1. 580000 10: 1. 600000

M ni mum = 1. 3500

St reuung s? = 0. 0089

n = 10

t (P, df) = 1.8331

df = n-1 = 9

Uber deckung P = 0. 9000

Untere Grenze = 1. 3249

Chere Grenze = 1.6871

V'S

Maxi mum = 1.6200

Medi an = 1.5200

n = 10

Uber deckung P = 0. 9000

P = 81.82%

Untere Grenze = 1. 3500

Cbere Genze = 1.6200

Literatur:

S.S. Wlks (1941) Determ nation of Sanple Sizes for Setting Tolerance Limts. Ann.
Math. Stat. 12, pp. 91-96.

H. Ackermann (1983) Sind x+-2s - Bereiche nitzliche diagnostische Hlfsmttel ? Med.
Velt 34, 7, pp. 212-215.

Univariater Box-Cox-transformierter Toleranzbereich: Die Box-Cox-Transformation
transformiert nichtnormalverteilte Methoden anwendbar zu machen. Eine Validierung kann deshalb
prinzipiell mit parametrischen Methoden erfolgen. Da in der Literatur keine entsprechenden Beispiele
gefunden wurden, erfolgte die Uberpriifung durch per-Hand-Berechnungen, Sonderfille etc.. Eine
Uberpriifung der Box-Cox-Transformation wurde mit Hilfe von anderen Programmmoduln vorge-
nommen (z.B. Kolmogoroff-Lilliefors-Test), so dass sich eine explizite Uberpriifung eriibrigt.

* k%
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Box- Cox-transform erter Tol eranzbereich a

Ei ngabedatei ist G af379. DAT, davon Variable 1 (Asche)

1: 1. 620000 2: 1. 420000
3: 1. 580000 4: 1. 390000
5: 1. 540000 6: 1. 350000
7: 1. 500000 8: 1. 480000
9: 1. 580000 10: 1. 600000

Xquer, s und s2 beziehen sich auf die transform erten Daten!

Xquer = 0. 4533
St andardabw. s = 0.0773
Streuung s? = 0. 0060
n = 10
t (P, df) = 2.2622
df = n-1 = 9
Uberdeckung P = 0. 9500

Pruf ung auf GauB-Verteil ung der Box-Cox-transformerten Daten:
Box- Cox' Transformati onskoeffizient tau = 0.50
Kol nogorof f-Smirnoff's delta = 0.184 (p>0.200000)

Die Transformation ist nur erfolgreich, wenn delta nicht signifikant ist!
Tol eranzbereich (retransformert):

Untere Grenze 1.2882
Cbere Grenze 1.7379

Literatur:

F. Proschan (1953) Confidence and Tol erance Intervals for the Normal Distribution.
J. Aner. Stat. Ass. 48, pp. 550-564.

H Ackermann (1983) Sind Xquer+-2s - Bereiche nitzliche diagnostische Hilfsmttel?
Med. Welt 34, 7, pp. 212-215.

R A Rode, V.M Chinchilli (1988) The Use of Box-Cox-Transformations in the
Devel opnent of Miltivariate Tolerance Regions Wth Applikations to Cinical
Chem stry. Aner. Statistican 42, 1, pp. 23-30.

-

Bivariater parametrischer Toleranzbereich: Darstellung mit GauR-verteilten Zufallszahlen
(Modul Randomisierung/Zufallszahlen, Datei ..\Valide\BivGauss.DAT). Bitte vergleichen Sie dazu auch
den bivariaten nicht-parametrischen und Box-Cox-transformierten Toleranzbereich, fir die die
gleichen Daten verwendet wurden.

Parametrischer Toleranzbereich: P=0.90

=

s2
MW e O Do S

0.0 10 2.0 3.0 40 50 60 7.0 80 9.0 10.0
Fallzahl: n=120 Gauss1

Im bivariaten Fall treten beziglich der Verteilungsformen prinzipiell die gleichen Probleme auf wie im
Univariaten. Die Ausgabe des Programms besteht ausschlie3lich aus Graphiken, die u.a. durch
Spezialfalle und Handgerechnetes Uberprift wurden. Die Verteilungsformen werden wie im Uni-
variaten mit Hilfe von anderen Programmmoduln uberprift (z.B. Kolmogoroff-Lilliefors-Test), im
Bivariaten mit dem Mudholkar-Test (p=0.6213, Marginalverteilungen mit p1=0.0647 und p2=0.6337).
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Bivariater Box-Cox-transformierter Toleranzbereich: Die Darstellung erfolgt mit den
gleichen GauR3-verteilten Daten (..\Valide\BivGauss.DAT) wie zum parametrischen Bereich. Bitte
vergleichen Sie dazu auch die bivariaten nicht-parametrischen und parametrischen Toleranzbereiche.

Box-Cox-Toleranzbereich: P=0.90

=

s2
MW e O Do S

0.0 10 2.0 3.0 40 50 60 7.0 80 9.0 10.0
Fallzahl: n=120 Gauss1

Im bivariaten Fall treten beziglich der Verteilungsformen prinzipiell die gleichen Probleme auf wie im
Univariaten. Die Ausgabe des Programms besteht ausschliel3lich aus Graphiken, die u.a. durch
Spezialfalle und Handgerechnetes Uberprift wurden. Die Box-Cox-Transformation wurde wie im
Univariaten mit Hilfe von anderen Programmmoduln tUberpruft (z.B. Kolmogoroff-Lilliefors-Test).

Der dargestellte Box-Cox-transformierte Bereich ist mit dem parametrischen Bereich fast (!!) identisch,
da die Daten recht gut bivariat GauRR-verteilt sind (p-Werte vgl. parametrischen Bereich oben).

Bivariater nicht-parametrischer Toleranzbereich: Die Darstellung erfolgt mit den glei-
chen bivariat GauR3-verteilten Zufallszahlen wie oben. Bitte vergleichen Sie das Resultat auch mit den
beiden bivariaten parametrischen und Box-Cox-transformierten Toleranzbereichen.

V'S

Nonparam. Toleranzbereich: P=0.90

=

s2
MW e O Do S

0.0 10 2.0 3.0 40 50 60 7.0 80 9.0 10.0
Fallzahl: n=120 Gauss1

Diese Normbereiche wurden vom Autor entwickelt, so dass zur Validierung nur auf Ackermann (1985)
verwiesen werden kann. Das Buch stellt neben der bivariaten auch Methoden zur multivariaten Situ-
ation zur Verfugung. Die Ausgabe des Moduls besteht wie im parametrischen Fall ausschlie3lich aus
Graphiken, die via BMP/GIF zur weiteren Verarbeitung exportiert oder ausgedruckt werden kdnnen.

Im univariaten Fall nicht-parametrischer Normbereiche kdnnen gegebenenfalls Interpolationen
vorgenommen werden, falls bei gewiinschtem Anteil m die Anzahl der zu "eliminierender Blécke"
k=(n+1)-(1- 1) nicht ganzzahlig und/oder nicht geradzahlig resultiert. Bei bivariaten Normbereichen mit
m-Erwartung kann jedoch keine Interpolation vorgenommen werden, so dass die Anzahl =(n+1) -(1- )
idealerweise durch 4 teilbar sein muss, da in allen anderen Fallen nicht alle n Wertepaare in die
Berechnung eingehen kdnnen. Das Programm gibt dazu Hinweise.

-

Qualitatssicherung im Labor gemal RiLi-BAK: Berechnung der Beurteilungsparameter
QUAMM, VK, SD, weiterhin systematische und zuféllige Messabweichungen zur Beurteilung der
Richtigkeit und Prazision von Laboranalysen. Zugrundegelegt ist die Neufassung der "RiLi-BAK" vom
15.2.2008, publiziert im Deutschen Arzteblatt Jahrgang 195, Heft 7. Zur Validierung wurden Daten aus
der Sysmex-Publikation 2007 verwendet (p. 14, unten Literatur; Datei in ,..\Valide"), die Ergebnisse
wurden anhand der Sysmex-Daten, anderer Module und per-Hand-Berechnungen tberpruft:

* % %
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Qual i t &t ssi cherung i m Labor genmaR Ri Li BAK a

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Sysnmex. DAT, davon Variable 1 (Ceraetl)

Ei ngel esene Dat en:

1:4.54 2:4.56 3:4.52 4:4.51 5:4.53 6:4.51 7:4.58 8:4.54 9:4.53
10:4.50 11:4.54 12:4.48 13:4.56 14:4.52 15:4.53 16:4.54 17:4.52 18:4.51
19:4.58 20:4.51 21:4.53 22:4.54 23:4.49 24:4.56 25:4.50

Deskri ptive nicht-paranetri sche Paraneter:

Sti chprobenunf ang: n = 25. 0000
M ni mum Mn = 4. 4800
Maxi mum Max = 4.5800
Medi an: Medi an = 4.5300
1. Quartile: QA = 4.5100
3. Quartile: @ = 4. 5400
Kol nogor of f- Smi rnoff-Lilliefors-Test auf GauB3-Verteil ung:

Kol nogorof f- Smirnoff's delta = 0.138 (p>0.100000): Gaul3-Mbdell k.
Der p-Wert des Tests wurde korrigiert nach Dallal und WIKkinson.

Ei nseitige G ubbs-Tests zur Prufung der Extremwerte als AusreiRer:

M ni mum 4. 4800 p = 0.616290 > Sicher kein AusreiRer.
Maxi mum 4.5800 p = 0.521810 > Sicher kein AusreiRer.

Trendt est nach Neumann et al.:
Pruf groBe = 2.8529: p > 0.050 (einseitig exakt) > kein Trend.

Parameter zur Qualitéatssicherung gemaB der BAK-Ri chtlinien:

Zi el wert nach Benut zervor gabe: Xo = 4.3700
Arithmetischer Mttelwert (Durchschnitt): Xquer = 4.5292
Prazi sion: Zufallige Messabwei chung s=St dDev: SD = 0. 0258
Vari ati onskoeffizient VK=Cv=SD/ Xquer [9%: VK[ = 0. 5698
Ri chtigkeit: Systemati sche Messabwei chung: Delta = 0. 1592
Richtigkeit: Relatives Delta=Delta/Xo [4: Delta[% = 3.6430
Quadratischer Mttelwert der Messabwei chungen: QUAMM = 0.1612
Rel ati ver QUAMVFQUAMM Zielwert [%: QULAMWM % = 3. 6887
Labori nterne Fehl ergrenzen beziglich einer Ermttlungsperiode (EP):
Zuf @l I'i ge Messabwei chung: SD(EP) = 0. 0258
Syst emati sche Messabwei chung: Delta(EP) = 0. 1592
Er wei t erungsfaktor fur SD(EP): k = 3. 0000
Laborintern selbst ermttelter QUAVM QUAMM Max = 0.1770
Labori nterne untere Fehl ergrenze: UFG = 4.1930
Labori nt erne obere Fehl ergrenze: OFG = 4.5470

- Richtlinien der Bundesarztekanmer zur Qualitaéatssicherung |aboratoriumsnedi -
zi ni scher Unt er suchungen. _'Deutsches Arzteblatt Jg. 105, Heft 7, 15.2.2008
- Di e Neufassung der RiLi-BAK Publikation des Sysnmex Xtra 2/2007, pp. 1-16.

Im Programm stehen einige graphische Darstellungen zur Qualitatssicherung zur Verfugung, hier eine
Graphik zum oben ausgefihrten Beispiel der Sysmex-Daten als Illustration der RiLIBAK-Parameter:

26.01.10 Qualitat im Labor: Gerat 1

+ -

X o o apanly
o 1

z
F:

4.15 4.20 4.25 4.30 4.35 4.40 4.45 4.50 4.55 4.60
X: Werte D: Durchschnitt+-SD Z: Zielwert+-QUAMM F: Fehlergrenzen
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A.17 Pharmakokinetische Parameter und Biodquivalenz a

Berechnung von AUC, Cmax, Tmax und T1/2 etc. (auch Retard-Parameter)
Berechnung von AUC etc. wie oben, im Cross-Over (auch Retard-Parameter)
Inklusionsregel mit parametrischem Intervall ftr A/B, In(A/B)

Inklusionsregel mit Tukey-Intervall fur In(A/B)

Inklusionsregel mit Moses-Intervall fir A/B, In(A/B)

Mittlere effektive Konzentration EC50 und andere

Berechnung pharmakokinetischer Parameter: Exemplarische Berechnung der Parameter
anhand eines Testdatensatzes (Bortz (1977, p.412)), Verifikation per Handberechnungen. Das Pro-
gramm berechnet folgende Grof3en:

AUC_1n: Flache unter der Konzentrations-Zeit-Kurve von t1 bis tn

AUC_1-unendl: AUC_1n + AUC(tn-unendl) mit AUC(tn-unendl)=Cn/Lambda

AUC_FI: Prozentuale AUC-Fluktuation

AUMC_1-n Flache unter der 1. Moment-Kurve von t1 bis tn, zur Berechnung von MRT
AUMC_1-unendl: Flache unter der 1. Moment-Kurve von t1-unendlich, zur Berechnung von MRT
Lambda: Terminale Eliminationskonstante, zur Berechnung von t1/2

t1/2: Per Lambda aus Log-linearer Regression mit terminalen Zeitpunkten

Cmin: Konzentration am letzten Zeitpunkt

Cmax: Maximale Konzentration

Tmax: Zeitpunkt der maximalen Konzentration

Cav: Mittlere Konzentration; Cav=(AUC_1n)/(n-ter Zeitpkt - 1-ter Zeitpkt)

PTF: Prozentuale peak-trough-Fluktuation; 100%*(Cmax-Cmin)/Cav

PTS: Prozentualer Swing; 100%*(Cmax-Cmin)/Cmin

HVD: Half Value Duration, Zeitspanne, in der C > Cmax/2

MRT: Mean Residence Time = MRT = AUMC_1-unendl / AUC_1-unend|

* k%

Phar makoki neti sche Paraneter: Eine Stichprobe

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Bortz412. DAT

davon Variablen 1 (norgens) t = 1. 0000
2 (mttags) t = 2.0000
3 (abends) t = 3.0000
i Var. 1 Var. 2 Var. 3
1 7.0000 7. 0000 6. 0000
2 5. 0000 6. 0000 8. 0000
3 8. 0000 9. 0000 5. 0000
4 6. 0000 8. 0000 6. 0000
5 7.0000 7. 0000 5. 0000
6 7.0000 9. 0000 7.0000
7 5. 0000 10. 0000 6. 0000
8 6. 0000 7.0000 4.0000
9 7.0000 8. 0000 6. 0000
10 5. 0000 7.0000 5. 0000
i AUC 1n AUC 1- Cmn Cmax Tmax T1/ 2
Cav PTF PTS AUC _FI HvVD MRT

Lambda AUMC 1n  AUMC 1-

1 13. 5000 52. 4230 6. 0000 7.0000 1. 0000 4. 4966
6. 7500 14.81 16. 67 4.17 2. 0000 7.5495
0. 1542 26. 5000 395.7683
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2 12. 5000 n. b. 8. 0000 8. 0000 3. 0000 n. b.
6. 2500 0. 00 0. 00 12. 25 2. 0000 n.b

n. b. 26. 5000 n. b.
3 15. 5000 24. 0065 5. 0000 9. 0000 2. 0000 1.1792
7.7500 51.61 80. 00 12. 20 2.0000 2.8947

0.5878  29.5000 69.4915

4 14. 0000  34. 8564 6. 0000 8. 0000 2. 0000 2. 4094
7.0000 28. 57 33.33 7.14 2. 0000 4.6783
0. 2877 28.0000 163.0670

5 13. 0000 27.8601 5. 0000 7.0000 1. 0000 2. 0600
6. 5000 30. 77 40. 00 8.65 2. 0000 4.0827
0.3365 25.0000 113.7445

6 16. 0000  43.8536 7. 0000 9. 0000 2. 0000 2.7581
8. 0000 25.00 28.57 6. 25 2. 0000 5.1625
0.2513  32.0000 226.3922

7 15.5000  27. 2457 6. 0000 10. 0000 2. 0000 1. 3569
7.7500 51.61 66. 67 14.70 2. 0000 3.2934
0.5108 31.5000 89.7306

8 12. 0000 19. 1478 4. 0000 7.0000 2. 0000 1.2386
6. 0000 50. 00 75. 00 11.11 2. 0000 2.9881
0.5596  23.0000 57.2159

9 14.5000  35. 3564 6. 0000 8. 0000 2. 0000 2. 4094
7. 2500 27.59 33.33 5.82 2. 0000 4.6262
0.2877 28.5000 163.5670

10 12. 0000  26.8601 5. 0000 7.0000 2. 0000 2. 0600
6. 0000 33.33 40. 00 8.33 2.0000 4.1975
0.3365  24.0000 112.7445 a

AUC_1n: Fl &che unter der Konzentrations-Zeit-Kurve von tl-tn

AUC 1-: AUC 1n + AUC(tn,'-") mt AUC(tn,'-')=Cn/Lanbda

AUC Fl: Prozentual e AUC- Fl uktuation; 100% ( AUC_uber _Cav+AUC unt er _Cav)/ AUC_1-
AUMC 1n: Fl &che unter der ersten Mnent-Kurve

AUMC_1-: Fl &che unter der ersten Mrment-Kurve, zur Berechnung von MRT

Lanbda: Termi nale Elim nati onskonstante, zur Berechnung von t1/2

t1/2: Per Lanbda aus Log-lin. Regression mit term nalen 2 Zeitpunkten

Cmi n: Konzentration am | etzten Zeit punkt

Crrax: Maxi mal e Konzentration

Tnax: Zei t punkt der maxi mal en Konzentration

Cav: Mttlere Konzentration; Cav=(AUC 1n)/(n-ter Zeitpkt- 1.Zeit pkt)

PTF: Prozent ual e peak-trough-Fl uktuation; 100% ( Crax- Cmi n)/ Cav

PTS: Prozentual er Swi ng; 100% ( Crax-Cnin)/ Cmin

HVD: Hal f Val ue Duration, Zeitspanne, in der C > Cmax/2

MRT: Mean Residence Tine = MRT = AUMC 1- / AUC 1-

n.b.: Ni cht berechenbar (diverse Parameter falls | anmbda ni cht berechenbar).

Das Symbol bedeutet zB in "AUCL-" die Flache von t1 bis unendlich.

>> Es werden nur vol |l st andi ge Zeitverlaufe ausgewertet!
>> Bei | anbda<=0 werden | anbda und daraus errechnete Werte als n.b. bewertet.

E. d aser (1985) Pharnakokinetik. pm -Verlag Frankfurt.

WA. Ritschel (1986) Handbook of Basic Pharnmacokinetics. Drug Intell. Publ.
H. Derendorf, Th. Gramatté, H G Schafer, A Staab (2010) Pharnmakoki netik
konpakt. Wss. Verl agsgesellschaft Stuttgart.

Berechnung pharmakokinetischer Parameter im Cross-Over: Zur Verifikation des
Moduls wurde eine emplarische Berechnung der Parameter anhand eines Testdatensatzes (Bortz
(21977, p.412)) mit Bleistift und Papier vorgenommen (vgl. auch die analoge Berechnung fur eine
Stichprobe). Da das Programm zur Berechnung der Cross-Over-Situation das gleiche Modul impliziert
wie im Einstichproben-Fall, wurden die Daten des Einstichproben-Datensatzes mehrfach verwendet
und damit auf die Cross-Over-Situation Ubertragen. Somit eribrigt sich die explizite Berechnung und
Ausgabe der pharmakokinetischen Parameter im Cross-Over.
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BiAS. berechnet im Cross-Over die gleichen pharmakokinetischen Parameter wie in der obigen Aus-
gabe fiir nur eine Gruppe.

V'S

Inklusionsregel: Alle nachfolgend aufgefiihrten Methoden verwenden eine &hnliche Eingabe wie
zur Cross-Over-Analyse. Nach Eingabe der Gruppenvariablen sind die beiden Nummern bzw. Namen
der Variablen einzugeben, die den beiden Perioden zugeordnet sind: Die Eingabeaufforderung lautet:
Welche Variablen werden getestet: Periodel: und nach Eingabe Periode 2:. Es handelt sich hierbei
um Perioden, nicht um Behandlungen: Zum Beispiel erhielt Gruppe 1 in der ersten Periode die
Behandlung A, die Gruppe 2 dagegen B, wahrend in der 2. Periode umgekehrt Gruppe 1 Behandlung
B und Gruppe 2 Behandlung A erhielt!

Die Bezeichnung "Westlake-Regel" wurde aus historischen Griinden beibehalten. Aquivalent dazu
kénnte auch von einer "Intervall-Inklusionsregel" gesprochen werden: Liegt das Konfidenzintervall fur
z.B. A/B ganzlich im Aquivalenzbereich, so wird die Nullhypothese beibehalten, liegt es ganzlich
auRerhalb des Aquivalenzbereichs, so wird die Nullhypothese abgelehnt. In allen anderen Féllen, also
bei teilweiser Uberschneidung des Konfidenzintervalls und des Aquivalenzbereiches, wird keine
Entscheidung getroffen.

Inklusionsregel mit parametrischem Intervall fir A/B, In(A/B): Dies verlangt lediglich
die Berechnung von entsprechenden Konfidenzintervallen, wozu Beispiele zur Validierung angegeben
werden.

Zur technischen Abfolge vergleichen Sie bitte die “Inklusionsregel mit Tukey-Intervall fir In(A/B)".

Inklusionsregel mit Tukey-Intervall fur In(A/B): Hauschke et al. (1990) beschreiben eine
Priifung zweier Formulierungen A und B auf Aquivalenz im Cross-Over. Zur Priifung der In(A/B)
werden Tukey-Intervalle verwendet; dabei sollten keine Ubertragungseffekte vorhanden sein. Der Test
ist verteilungsfrei!

* k%

| nkl usi onsregel mit Tukey-lntervall fir | n(A B) a

Ei ngabedatei ist Hauschkel. DAT
davon Variable 1 (Per_1), 2 (Per_2)
und G uppen Var. 3 (GuppNum) = 1 und 2

G uppe 1 G uppe 2

i Var. 1 Var. 2 i Var. 1 Var. 2
550. 8500 330. 7900 1 423. 1800 424. 8900
378. 8300 329. 9900 2 448. 7600 425. 7700
333. 6500 348. 3700 3 548. 3300 404. 8200
420. 3200 408. 4700 4 551. 3900 387. 7700
386. 0500 249. 8400 5 548. 7100 474. 6400
412. 8200 328. 3500 6 372. 2100 260. 3000

OO WNE

Das Konfidenzintervall und die Aquival enzbereiche beziehen sich auf den Quotienten
Al B=(Phase 1)/(Phase 2) fir die erste Guppe und entsprechend A/ B=(Phase 2)/(Phase
1) far die zweite Guppe. Die Intervalle werden sonmt auf der Basis von n = nl+n2 =
6 + 6 = 12 Werten berechnet:

Hodges- Lehmann- Schat zer: M= 99. 46
Konfi denz P=1-2a des Konfidenzintervalls: P = 0.9000
Si gni fi kanzni veau o fur Aquival enztest: a = 0. 0500

Konfidenzintervall: ( 84.83 , 120.02)

Aqui val enzbereich : ( 80.00 , 120.00) : Keine Entscheidung
Aqui val enzbereich : ( 70.00 , 142.86) : 'Bioaquival enz'
Aqui val enzbereich : ( 80.00 , 125.00) : ' Bioaquival enz'
Aqui val enzbereich : ( 90.00 , 111.11) : Kei ne Entschei dung
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Literatur:

WJ. Westlake (1972) Use of Confidence Intervals in Analysis of Conparative
Bi oavailability Trials. J. Pharm Sci. 61, pp. 1340-1341

W Lehrmacher, W van Einmeren (1986) Zur statistischen Bewertung der Ergebni sse von
Bi over f ligbar kei t sst udi en. Ther api ewoche 36, pp.413-420.

D. Hauschke et al. (1990) A distribution-free procedure for the stat. analysis of
bi oequiv. studies. Int.J.din.Pharm Ther. Tox. 28,2, 72-8.

Inklusionsregel mit Moses-Intervall fur A/B, In(A/B): Hauschke et al. (1990): Prifung
zweier Formulierungen A und B auf Aquivalenz im Cross-Over. Zur Priifung der In(A/B) werden
Moses-Intervalle verwendet. Der Test ist wie der des letzten Beispiels verteilungsfrei!

* % %

I nkl usi onsregel mt Mses-Intervall fur A/B, | n(A B) a

Ei ngabedat ei ist Hauschke2. DAT
davon Variable 1 (Periodel), 2 (Periode2)
und Gruppen Var. 3 (Guppe) = 1 und 2

G uppe 1 G uppe 2

i Var. 1 Var. 2 Var. 1 Var. 2
228. 0400 288. 7900 339. 0300 329. 7600
288. 2100 343. 3700 242. 6400 258. 1900
217. 9700 225.7700 249. 9400 201. 5600
133. 1300 235. 8900 184. 3200 249. 6400
213. 7800 215. 1400 209. 3000 231. 9800
248. 9800 245. 4800 207. 4000 234. 1900
163. 9300 134. 8900 239. 8400 241. 2500
245, 9200 223. 3900 211. 2400 255. 6000
188. 0500 169. 7000 230. 3600 256. 5500

©CoOoO~NOODWNE
©CoO~NOOOUODWNE ™

Das Konfidenzintervall und die Aquival enzbereiche beziehen sich auf den Quotienten
Al B=(Phase 1)/(Phase 2) fir die erste Guppe und entsprechend A/ B=(Phase 2)/(Phase
1) fur die zweite Guppe. Die Intervalle werden somt auf der Basis von n = nl+n2 =
6 + 6 = 12 Werten berechnet:

Hodges- Lehnann- Schat zer: M = 103. 44

Konfi denz P=1-2a des Konfidenzintervalls: P = 0.9000

Si gni fi kanzni veau o fir Aquival enztest: o = 0. 0500
Konfidenzintervall: ( 94.22 , 109. 65)

Aqui val enzbereich : ( 80.00 , 120.00) : ' Bioaquival enz'
Aqui val enzbereich : ( 70.00 , 142.86) : ' Bioaquival enz'
Aqui val enzbereich : ( 80.00 , 125.00) : ' Bioaquival enz'
Aqui val enzbereich : ( 90.00 , 111.11) : ' Bio&quival enz'

Literatur:

WJ. Westlake (1972) Use of Confidence Intervals in Analysis of Conparative
Bi oavailability Trials. J. Pharm Sci. 61, pp. 1340-1341

W Lehmacher, W van Einmeren (1986) Zur statistischen Bewertung der Ergebnisse von
Bi over f ligbar kei t sst udi en. Ther api ewoche 36, pp.413-420.

D. Hauschke et al. (1990) A distribution-free procedure for the stat. analysis of
bi oequiv. studies. Int.J.din.Pharm Ther. Tox. 28,2, 72-8.

Mittlere effektive Konzentration EC50 und andere, mit Konfidenzintervall: Die
Berechnung der EC50 erfolgt gemaf Alexander et al. (1999) auf Basis der tatsachlich gemessenen
Werte, also ohne Anpassung eines speziellen Modells. Dazu sind zwei Voraussetzungen erforderlich:
Einerseits sollte der maximale Effekt im Bereich der Dosierungen erreicht werden und es sollten die
beiden Dosierungen unter- und oberhalb der EC50 relativ "dicht" liegen, da auf den linearen Anteil der
"Sigmoidkurve" Bezug genommen wird.
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Zur Verfikation des Moduls wurden Beispiele - wie unten aufgefiihrt - aus Alexander et al. (1999)
(cave: Typos in den Ergebnissen zu Experiment 3 und 5!) und aus Chen et al. (2013) verwendet,
letztere sind vollstandig verifizierbar. In Chen et al. (2013) findet sich ein Vergleich der Ergebnisse der
Methode Methode von Alexander et al. mit den Resultaten von unterschiedlichen Modellen mit
angepassten sigmoidalen logistischen Funktionen, die zum Teil in anderen Programmen verwendet
werden.

* k*

Mttlere effektive Konzentrati on EC50 a

Ei ngabedatei ist ...\Valide\Al exander1999. DAT
davon Effekt-Variablen 2 (Vvar3), 3 (Var4), 4 (Var5), 5 (Var6) und 6 (Var7)
und Dosi s-Vari abl e 1 (Dosi s)

>> Die Dosis-Variable "Dosis" ist in der Datei |ogarithm sch angegeben.
>> Di e Response-Variablen sind in der Datei in absoluten Werten angegeben.
>> Es wird die mttlere effektive Konzentrati on EC50 berechnet.

Dosis | ogarithm sch (Logl0):

Experi nent Var 3: EC50 = -8.7800
Experinment Var4: EC50 = -9.3589
Experinent Varb5: EC50 = -8.7167
Experi nent Var6: EC50 = -8.5196
Experinent Var7: EC50 = -8.3300
Genittelte EC- Werte: EC50 = -8.7410 nmit SD = 0.3879

95% Konfi denzinterval l: [ -9.2227 , -8.2594 ]

Nach Ricktransformation per ExplO untransformert:

Experi nent Var 3: EC50 = 1.659586E-09
Experinment Var4: EC50 = 4. 375938E- 10
Experinent Varb5: EC50 = 1.920140E-09
Experinent Var6: EC50 = 3. 022434E-09
Experinent Var7: EC50 = 4.677349E-09
Gemittelte EC-Verte: EC50 = 1.815315E-09

95% Konfi denzintervall: [ 5.988381E-10 , 5.502941E-09 ]

Literatur:

H Al exander, DJ Browse, SJ Reading, IS Benjamin (1999) A sinple and accurate nethod
for calculation of the EC50. J Pharmacol Toxicol 41, pp. 55-8.

Z Chen, R Bertin, G Froldi (2013) EC50 estinmation of antioxidant activity in DPPH
assay using several statistical prograns. Food Chem st 138, pp. 414-20.
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A.18 Methodenvergleiche und Diagnostische Tests -

Bland-Altman-Vergleich

Graphik zu Bland-Altman’s Methodenvergleich
Passing-Bablok-Regression

Graphik zu Passing-Bablok’s Methodenvergleich
Lin's Konkordanz-Korrelation

Graphik zu Lin's Konkordanz-Korrelation

ROC-Kurve mit Konfidenzintervall und Graphik
Vergleich von ROC-Kurven (,paired” und “unpaired*)
Mc-Nemar-Test (A.3)

Terwilliger und Ott’'s Marginal-Symmetrietest (A.4)
Bowker’'s Kontingenztafel-Symmetrietest (A.4)
Cohen's Kappa (dichotom, 2 Rater) (A.3)

Cohen’s Kappa (mehrstufige Zielgré3e, 2 Rater) (A.4)
Cohen’s Kappa (mehrere Stufen, mehrere Rater) (A.4)

Beurteilung diagnostischer Tests (Sensitivitat, Spezifitat, Youden etc.)
Likelihood-Ratios und Vergleich von Likelihood-Ratios
Pradiktive Werte und Vergleich von Pradiktiven Werten

Evidence Based Medicine - NNT & Co. (A.19).

Bland-Altman-Vergleich: Vergleich zweier Messgerite - Messen beide Geréte “dasselbe”? Das
Programm sieht verschiedene Optionen zur graphischen Darstellung vor, die an anderer Stelle
vorgenommen wird (vgl. auch Scattergramm). Bitte vergleichen Sie auch die Methode von Passing
und Bablok, die als nicht-parametrisches Verfahren die gleiche Fragestellung bearbeitet. Die
verwendeten Daten wurden Bland und Altman (1986) enthommen:

* % %

Bl and- Al t ran' s Met hodenver gl ei ch

Ei ngabedatei ist ..\Valide\Mter.DAT
1. Methode: Y=Variablel=MniM - 2. Methode: X=Vari abl e2=Lar geM
Ei ngel esene Dat en:
i Y X
1 2
100 90
170 240
260 265
350 400
410 380
420 390
440 360
420 420
410 420
450 470
500 520
500 540
550 590

640 670
700 690

©CoOoO~NOOTDWNE

RPRRRRE
UM WNRO
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Korrel ati on der bei den Methoden (untransformerte Werte):

Korrel ati onskoeffizient r = 0.9724
BestimtheitsmalR B = r2 = 0. 9456
TestgroRe t der Korrelation = 15. 0255
Uber schrei t ungswahrsch. p = 0. 000000
Stichprobenunfang n = 15
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 13

Bl and und Altnman's Transfornati onen:

Bl and- Al tman' s Abszi sse: Durchschnitte (Y+X)/2
Bl and-Altman's Ordinate: Differenzen Y-X

Regression 'Differenzen auf Durchschnitte':

Regr essi onskoeffizient b = -0. 0117
Konst ant er Achsenabschnitt ¢ = - 3. 3548
Reststreuung Sy.x = 1518. 0823
TestgroRe t der Regression t = 0.1783
Uber schrei t ungswahrsch. p = 0. 861232
Sti chprobenunfang n = 15
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 13

Resi duen- Ausr ei Ber - Test (G ubbs/ David): p<0.10: Cave!

Korrel ation der Differenzen und Durchschnitte:

Korrel ati onskoeffizient r = -0. 0494
Bestimt heitsmall B = r2 = 0. 0024
TestgroRe t der Korrelation = -0.1783
Uber schrei t ungswahrsch. p = 0. 861232
Sti chprobenunfang n = 15
Anzahl der Freiheitsgrade n-2 = 13

Durchschnitte, Streuung und Extrena der Differenzen:

Durchschnitt = -8.3333
Streuung s? = 1413. 0952
St andar dabw. s = 37.5912
Mnimummn = -70. 0000
Maxi mum nax = 80. 0000
Spannweite R = 150. 0000

Gauly/ Ausrei Ber-Test fir die Differenzen (G ubbs/David): p>0.10: !

t-Test fur die Differenzen:
Student's PriufgréBe t = 0.8586 nmit df=14 ( p = 0.405035 )

Tol eranzberei che fiur die Differenzen:

P=0. 90: Untere Grenze = -76.71 oere Grenze = 60.05
P=0.95: Untere Genze = -91.60 Cbere Genze = 74.94
P=0.99: Untere Genze =-123.91 Gbere Genze = 107.24

Rel ati on (Lange des Tol eranzberei chs)/(Spannweite der Durchschnitte):

V'S
P=0. 90: Relation = 22.79 %
P=0. 95: Relation = 27.76 %
P=0. 99: Relation = 38.52 %

Beurteilung: AuRer der Korrelation der untransformerten Werte sollen alle Tester-
gebni sse nicht-signifikant ausfallen (nmbglichst mt p>0.10!). Zu einer Interpre-
tation signifikanter Resultate geben Bland und Altman (Literatur!) einige H nweise.

Fette durchgezogene Linie: Durchschnitt der Differenzen der Methoden
Dinne durchgezogene Linien: 95% Tol eranzgrenzen fiur die Differenzen
Langgestrichelte Linie: Optinmale Null-Linie bei Ubereinstimmung
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Literatur:

DG Atman, J.M Bland (1983) Measurenents in Medicine: The Analysis of Method
Conpari son Studies. The Statistician 32, 3, pp. 307-318.

J.M Bland, D.G Altnan (1986) Statistical methods for assessing agreenent between
two nethods of clinical measurenments. Lancet 8.2.1986

Passing-Bablok-Regression: Vergleich zweier Messgeridte - Messen beide Geréite “das-
selbe”? Die Methode dient der gleichen Fragestellung wie Bland und Altman’s Methodenvergleich;
dort finden sich auch weitere Aspekte und insbesondere auch teststatistische Verfahren. Es ist zu
bemerken, dass die Passing-Bablok-Regression als nicht-parametrisches Verfahren aufzufassen ist.
Die verwendeten Daten wurden Bland und Altman (1986) enthommen, die Validierung der Methode
erfolgte durch per - Hand - Berechnungen und durch das Programm “Method Validator” von Philippe
Marquis. Eine graphische Darstellung ist vorgesehen:

* k%

Met hodenver gl ei ch: Passi ng- Babl ok- Regr essi on a

Ei ngabedatei ist ..\VALIDE\ Meter. dat

Met hode 1 (Ordinate): Y = Variable 1 M ni M
Met hode 2 (Abszisse): X = Variable 2 LargeM

Korrel ati onskoeffizient r = 0.972396 (p=0.000000)
Passi ng- Babl ok- Regr essi on:

Steigung b = 0.938272
Konfi denzintervall: [ 0.800000 , 1.085714 ]

Achsenabschnitt ¢ = 12.098778
Konfidenzinterval l: [ -49.142895 , 77.999992 ]

Bei de Konfidenzintervalle wrden mt P = 0.95 berechnet.

Zum Test von Ho(R=1): Ho abl ehnen, falls R=1 nicht im Konfidenzintervall
Zum Test von Ho(c=0): Ho abl ehnen, falls ¢c=0 nicht imKonfidenzintervall

Literatur:

H Passing, W Babl ok (1983) A New Bionetrical Procedure for Testing
the Equality of Measurenments from Two Different Analytical Methods.
J. din. Chem din. Biochem Vol. 21, 1983, pp. 709-720.

Graphik zum Bland-Altman-Vergleich: Vergleich z.B. zweier Messgeréte - Messen beide
Gerate “dasselbe™? Daten aus Bland/Altman (1986), Berechnungen, Scattergramm und eine Legende
zur Abbildung (Bedeutung der Geraden!) finden sich weiter unten und an anderer Stelle:

Bland-Altman’'s Methodenvergleich

Diffi

S
=4
@
@

S0 100 150 200 250 300 350 400 450 500 550 600 650 700
Fallzahl: n=15 Durchschnitt MiniM.LargeM

Fette durchgezogene Linie: Durchschnitt der Differenzen der Methoden
Dlnne durchgezogene Linien: 95%-Toleranzgrenzen fur die Differenzen
Langgestrichelte Linie: Optimale Null-Linie bei Ubereinstimmung
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Graphik zur Passing-Bablok-Regression: Vergleich z.B. zweier Messgerate - Messen
beide Gerate “dasselbe”? Daten aus Bland/Altman (1986), Berechnungen, Scattergramm und eine
Legende zur Abbildung (Bedeutung der Geraden!) finden sich weiter unten:

Modifikationen der Darstellung, insbesondere der Beschriftung, der Skalierung und des Netzgitters
sind im Menu “Bearbeiten” des Graphik-Editors vorgesehen.

Passing-Bablok-Regression

0
600
500

£ 400

2

E

s
200

100

0 70
LargeMeter

0 | | | | |
0 100 200 300 400 500

Diagonale=ldentitat

Gestrichelte Linie: Optimale Null-Linie bei Ubereinstimmung der Methoden
Dicke Linie: Passing-Bablok’s Regressionsgerade zum Methodenvergleich
Dunne Linien: Konfidenzgrenzen zur Regressionsgeraden (nur optional)

Methodenvergleich - Lin's Konkordanz-Korrelation: Vergleich zweier Messgerite -
Messen beide Gerate “dasselbe“? Die Methode dient der gleichen Fragestellung wie Bland- Altman’s
Methodenvergleich; dort finden sich auch weitere Aspekte und speziell auch teststatistische Ver-
fahren. Die verwendeten Daten wurden Bland und Altman (1986) entnommen, die Validierung der
Methode erfolgte durch per - Hand - Berechnungen und durch das Programm “Stata“. Eine graphische
Darstellung der Punktwolke, des “Schwerpunktes” und der Winkelhalbierenden ist méglich, ebenfalls -
im Gegensatz zu anderen Verfahren - ein simultaner Vergleich von mehreren Methoden.
* % %

Met hodenver gl ei ch: Lin's Konkordanz-Korrel ati on

Ei ngabedatei ist ..\VALIDE\ Meter.dat
Met hodel = Variable 1 = Mni M
Met hode2 = Variable 2 = LargeM
Ei ngel esene Dat en:
i Y X
1 100 90
2 170 240 Lin's Konkordanz-Korrelation
3 260 265 7007 P
4 350 400 6001 P
5 410 380 sy I
6 420 390 3 4001 o
7 440 360 £ 901 e
8 420 420 2004 - e
9 410 420 ooy
12 ggg ‘51;8 _ Ou/ 160_ . zt‘u_u. 300 PR M T
12 500 540 :
13 550 590
14 640 670
15 700 690

Pearson's Korrel ati onskoeffi zi ent

Li n' s Konkordanz-Korrel ati onskoeffi zi ent

rho

= 0. 970916

r = 0.972396 (p=0.000000)

(p=0. 000000)
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Approxi matives 90% Konfi denzintervall fur rho: [ 0.929287 ; 0.988188 ]
Approxi mati ves 95% Konfidenzintervall fur rho: [ 0.916386 ; 0.990068 ]
Approxi matives 99% Konfi denzintervall fur rho: [ 0.884412 ; 0.992925 ]

p-Wert und Konfidenzintervall e werden nach Z-Transfornmati on berechnet!

Literatur: L. [I-K Lin (1989,2000) A Concordance Correlation Coefficient to
Eval uate Reproducibility. Bionmetrics 45, 255-68 Corr. Note: Biometrics 56, 2000,
324-5.

ROC-Kurven: Die Berechnung der ROC-Kurven wurde mit Per-Hand-Berechnungen iberpriift.
Beispiel auch in Abel (1993). Mit Hilfe der ROC-Kurven kann man die “Gute" eines diagnostischen
Tests untersuchen, ob dieser zur Differenzierung z.B. zweier Diagnosen tauglich ist: Der Dia-
gnostische Test ist umso besser, je mehr sich die (diskrete!) Kurve “Sensitivitat in Abhangigkeit von 1-
Spezifitat* nach “links oben* krimmt; eine Graphik incl. Konfdenzintervall ist mdglich; letzteres ist ein
simultanes Kl, vgl. Macskarry et al. (2005). Zur Nachvollziehbarkeit werden die Daten aus Test.DAT

verwendet:
* % %

ROC- Kur ven a
Ei ngabedatei ist Test.DAT, davon Variablen 2 (VarZwei) und G uppen G uppNunl und 3
Trennpunkt Sensitivitéat Spezifitat 1-Spezifitat fehlklassifiziert
2.5000 1. 000000 0. 200000 0. 800000 0. 400000
3. 5000 1. 000000 0. 400000 0. 600000 0. 300000
4.5000 1. 000000 0. 600000 0. 400000 0. 200000
18. 5000 1. 000000 1. 000000 0. 000000 0. 000000
32.5000 0. 750000 1. 000000 0. 000000 0. 125000
34. 0000 0. 500000 1. 000000 0. 000000 0. 250000
37. 0000 0. 250000 1. 000000 0. 000000 0. 375000

Di e Fehl kl assifikationsrate gilt fur gleiche a-priori-Wbhrscheinlichkeiten.

Ein Test auf Abweichung von der W nkel hal bi erenden erfol gt &quivalent mit dem
W | coxon- Mann- Whi t ney- Test (asynptotisch): PrifgroRe Z = 2.4598 (p=0.013903)

I ntegral /Fl &che unter der ROC-Kurve der interpolierten Trennpunkte = 1. 000000
Literatur: Urich Abel (1993) Die Bewertung di agnosti scher Tests, Hippokrates

Graphik ROC-Kurven: Mit Hilfe der ROC - Kurven kann die “Giite* eines diagnostischen Tests
untersucht werden. Die Berechnung der ROC - Kurven wurde mit Per-Hand-Berechnungen tberpruft.
Zur graphischen Veranschaulichung werden die Daten aus Armitage.DAT verwendet:

ROC-Analyse fir "UbLeZeit”

* - [o] Optimaler Cut-Off: 204.0
: Fehlklassifikationsrate: 32.7%

00 04 0.2 03 04 05 06 07 08 09 10
i ppe 1 und Vgl-Gruppe 2 pezifiti

Eine Darstellung der Winkelhalbierenden (keine Trennféahigkeit des diagnostischen Tests!) und von
Konfidenzintervallen ist moglich (Abbildung!). Wie bei allen Graphiken in BiAS. sind Modifikationen
der Darstellung, insbesondere der Beschriftung, der Skalierung, des Netzgitters und der
Kurvendarstellung bzw. der durch benachbarte Datenpunkte definierte Trennpunkte ebenfalls
vorgesehen.
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Vergleich von ROC-Kurven (AUCs, “paired” und “unpaired”): “Paired“: Fir korre-
lierte AUCs (beide Tests an den gleichen Patienten) wird der nicht-parametrische Test von DelLong et
al. (1988) durchgefiihrt; Verifikation mit alternativen Programmen (MatLab, MedCalc und SAS) und mit
Per-Hand-Berechnungen: Dazu im Folgenden ein Beispiel mit artifiziellen Daten. Der ,Globaltest* zum
Vergleich von mehreren AUCs erfolgt ebenfalls mit DeLong et al., Verifikation mit Per-Hand-Berech-
nungen und SAS. “Unpaired”: Die Parameter AUC=Flache und SD=Standardabweichung der AUC
kénnen mit dem ROC-Modul in “Diagnostische Tests* errechnet werden, die Uberprifung erfolgte mit
per-Hand-Berechnungen und mit dem Programm “MedCalc". Ein Beispiel dazu erlbrigt sich.

* % %

Ver gl ei ch von ROC- Kurven fir “paired” Daten: DelLong- Test a

Ei ngabedatei ist \VALIDE\ DeLong. DAT
davon Variablen 1 (VarEins), 2 (VarZwei)
und G uppen Var. 4 (GuppNum = 1:gesund und 2: krank

G uppe 1
i Var. 1 Var. 2
1 8. 0000 2.0000
2 2. 0000 3. 0000
3 6. 0000 5. 0000
4 4. 0000 6. 0000
5 5. 0000 4. 0000

G uppe 2
i Var. 1 Var. 2
1 10. 0000 3. 0000
2 8. 0000 5. 0000
3 9. 0000 1. 0000
4 11. 0000 5. 0000
5 14. 0000 7.0000
6 9. 0000 9. 0000
7 15. 0000 8. 0000

Falls "Test positiv" grole Werte der Diagnostischen Tests bedeutet (95%Kl):

Test 1 (VarEins): AUC = 0.985714 SD
Test 2 (VarZwei): AUC = 0.671429 SD

0. 020203 KiI
0.166394 Ki

[ 0.946117 ; 1.000000 ]
[ 0.345302 ; 0.997555 ]

Falls "Test positiv" kleine Werte der Diagnostischen Tests bedeutet (95%Kl):

Test 1 (VarEins): AUC = 0.014286 SD = 0.020203 KI = [ 0.000000 ; 0.053883 ]
Test 2 (VarZwei): AUC = 0.328571 SD = 0.166394 KI = [ 0.002445 ; 0.654698 ]
Di fferenz der beiden AUCs: 0.314286

Std-Abw. SD der Differenz: 0.171924

Kovari anz der AUCs: Cov = -0.000731

90% Konfi denzintervall fir die Differenz: [ 0.031496 ; 0.597075 ]

95% Konfi denzintervall fir die Differenz: [-0.022679 ; 0.651250 ]

99% Konfi denzintervall fir die Differenz: [-0.128561 ; 0.757132 ]

Nul | hypot hese Ho( AUC1=AUC2): PrifgréRe Z = 1.828 mit p = 0.067542 (zweiseitiQ)

Literatur: E.R DeLong, D.M DelLong, D.L. C arke-Pearson (1988) Conparing the areas
under two or nore correlated receiver operating characteristic curves: A nonpara-
metric approach. Bionetrics 44, 3, pp. 837-45.
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Beurteilung diagnostischer Tests: Es sind die tiblichen Parameter Spezifitat, Sensitivitat etc.
fur einen medizinischen Test (zum Beispiel Labortest) zu errechnen. Die Konfidenzintervalle wurden
gemal Sachs (1977, Kap.45) berechnet und Uberprift, LR-KI's gemaR Koopman (1984). Das Kl zum
Youden-Index wurde per Additivitat der Varianzen der beiden Parameter approximativ berechnet, vgl.
Abel (1993). Einige Definitionen zu den KenngréfR3en finden sich bei Galen und Gambino (1979).

* % %

Beurteilung di agnostischer Tests -

| Test er gebni s: |  Sumre der

| positiv | negativ | Zeil e
------------------ Tt
Anzahl Erkrankte | 12 | 4 | 16
------------------ T eyt
Anzahl Gesunde | 1 | 32 | 33
------------------ T eyt
Summe der Spalte | 13 | 36 | 49
Sensitivitat (Richtig positiv) = 75.00% ( 47.62%, 92.73%)
Spezifitéat (Richtig negativ) = 96.97% ( 84.24%, 99.92%)
Rate ' Fal sch positiv' = 3.03%( 0.08%, 15.76%)
Rate ' Fal sch negativ' = 25.00% ( 7.27%, 52.38%)

Pradi ktiver Wert positiv (ri.pos./pos.ges.)= 92.31%( 63.97%, 99.81%)
Pradi ktiver Wert negativ (ri.neg./neg.ges.)= 88.89% ( 73.94%, 96.89%)
Effizienz (Rate der richtigen Entschei dungen)= 89.80% ( 77.77%, 96.60%)
Youden-1Index Y = Sens. + Spezif. - 100% = 71.97% ( 49.96%, 93.98%)

Li kel i hood- Rati o positiv Sens. / (1- Spez.)

= 24,750 ( 3.519 ,174.075 ) "sehr gut"
Li kel i hood-Rati o negativ = (1-Sens.)/ Spez.

0.258 ( 0.110, 0.604 ) "gut"

Di e Zahl en in Kl anrern: 95% Konfi denzintervall fur den entsprechenden Paraneter.

Literatur: R S. Galen, S R Ganbino (1979) Norm und Normabwei chung klinischer
Daten. Gustav Fischer Stuttgart New York.

U Abel (1993) Die Bewertung di agnosti scher Tests. Hi ppokrates Stuttgart.

P. A R Koopnan (1984) Confidence Intervals for the Ratio of Two Binom al Propor-
tions. Bionetrics 40, pp. 513-517

Likelihood-Ratios und Vergleich von Likelihood-Ratios (“unpaired”): Neben der
Berechnung von Likelihood-Ratios ist der Vergleich von zwei Likelihood-Ratios von Interesse, hier mit
Hilfe von Konfidenzintervallen und zusétzlich mit einem asymptotischen teststatischen Vergleich. Eine
Uberprufung ist mit dem Beispiel von Koopman (1984) moglich. Die Varianz des unpaired-Konfidenz-
intervalls fur LR1/LR2 folgt Pfanzagl (1974), Uberpriifung mit per-Hand-Berechnungen.

* k%

Vergl eich von Likelihood-Ratios (“unpaired") a
TEST 1: | Test ergebni s: |  Sunme der

| positiv | negativ | Zeile
------------------- T T T,
Anzahl Erkrankte | 36 90.00% | 4 10.00% | 40
------------------- T
Anzahl Gesunde | 16 20.00% | 64 80.00% | 80
------------------- T
Sunmre Spalte | 52 | 68 | 120
TEST 2: | Test er gebni s: | Summe der

| positiv | negativ | Zeile
------------------- T T T T e
Anzahl Erkrankte | 12 75.00% | 4 25.00% | 16
------------------- T T T T e
Anzahl Gesunde | 1 3.03% | 32 96.97% | 33
------------------- T T T e
Sunme Spalte | 13 | 36 | 49
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Al'l e Konfidenzintervalle KI=[Il;r] wurden nit Konfidenz P=0.9500 berechnet:

Ber echnungen f ir Li kel i hood-Rati os positiv:

LR-Testl mit KI: 4.5000 [ 2. 8686; 7.0593 ]
LR-Test2 nmit Ki: 24.7500 | 3.5190; 174.0752 ]
LRL/LR2 nit KI: 0.1818 [ 0. 0246; 1.3461 ]  Ho-Test: p=0.095119

Ber echnungen fir Likelihood-Ratios negativ:

LR-Testl mit Ki: 0. 1250 [ 0. 0490; 0. 3188 ]
LR-Test2 mit KI: 0. 2578 [ 0. 1101, 0. 6037 ]
LR1/LR2 mit KI: 0.4848 [ 0. 1368; 1.7179 ] Ho- Test: p=0.262025

Di e Nul | hypot hese Ho(LR1/LR2=1) bedeutet die Identitéat der Likelihood-Ratios.

Literatur: .A R Koopnman (1984) Confidence Intervals for the Ratio of Two Binoni al
Proportions. Bionetrics 40, pp. 513-517

Likelihood-Ratios und Vergleich von Likelihood-Ratios (“paired"): Wie “unpaired";
das paired-Konfidenzintervall wurde mit Hilfe von Bonett & Price (2006) und eigenen Ableitungen
berechnet und per Hand Uberprift; als Beispiel fur “paired” wird das Beispiel von Leisenring (2000)
verwendet, vgl. dazu auch den “Vergleich Pradiktiver Werte*:

* k%

Ver gl ei ch von Li keli hood-Rati os zwei er di agnosti scher Tests (paired) a

Stichwort: Daten aus Leisenring et al. (2000)

ERKRANKTE | Test 1: positiv | Test 1: negativ | Sunme
Test 2 positiv | 413 77.80% | 81 133206 | 554 91 12%
Test 2 negativ 129 a7 | 25 aiiw | 54 8 88%
e T oz 82879 | 106 17.43% | 608 100.00%

GESUNDE | Test 1: positiv | Test 1: negativ | Sunmmre
Test 2 positiv 122 wame | as 16.73% | 66 25 10%
Test 2 negativ | a6 17.49% | | 151 57.41% | 197 74 00%
e T T ee 25.eo% | 105 74.14% | 263 100,00%

Al l e Konfidenzintervalle KI=[Il;r] wirden mt Konfidenz P=0.9500 berechnet:

Ber echnungen fir Li kel i hood-Rati os positiv:

LR-Testl mt Ki: 3.1934 | 2.5939; 3.9313 ]

LR-Test2 mt Ki: 3. 6309 [ 2.9424, 4. 4806 ]

LRL/LR2 nit Kl: 0.8795 | 0. 6645; 1.1640 ]  Test Ho: p=0.369172
Ber echnungen fir Likelihood-Ratios negativ:

LR-Testl mt Ki: 0.2351 | 0. 1950; 0. 2835 ]

LR-Test2 mt KiI: 0.1186 [ 0. 0911, 0. 1544 ]

LRI/LR2 mt Ki: 1.9831 | 1.4872; 2.6444 ] Test Ho: p=0.000003

Di e Nul | hypot hese Ho(LR1/LR2=1) bedeutet die Identitéat der Likelihood-Ratios.

Literatur: D.G Bonett, R M Price (2006) Confidence intervals for a ratio of
bi nom al proportions based on paired data. Statistics in Med. 25, pp.3039-47
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Pradiktive Werte und Vergleich von Pradiktiven Werten (unpaired): Neben der
Berechnung von Pradiktiven Werten ist der Vergleich von zwei Pradiktiven Werten von Interesse, hier
mit Hilfe von Konfidenzintervallen und zusétzlich mit einem asymptotischen teststatischen Vergleich.
Eine Uberpriifung ist mit dem Beispiel von Koopman (1984) mdglich. Im Beispiel werden die gleichen
Daten verwendet wie zum Vergleich von Likelihood-Ratios (unpaired), Uberpriifung mit per-Hand-
Berechnungen und den entsprechenden Moduln “Beurteilung diagnostischer Tests* und “Quotient von
binomialverteilten GréRen*.

* % %

Ver gl ei ch von pradi ktiven Werten ("unpaired") a
TEST 1: | Test ergebni s: |  Sunme der

| positiv | negativ | Zeil e
------------------- T T T T T e
Anzahl Erkrankte | 36 90.00% | 4 10.00% | 40
------------------- T T T T T e
Anzahl Cesunde | 16 20.00% | 64 80.00% | 80
------------------- T T T T T e
Sumre Spalte | 52 43.33% | 68 56.67% | 120
TEST 2: | Test er gebni s: | Summe der

| positiv | negativ | Zeile
------------------- T T T T e
Anzahl Erkrankte | 12 75.00% | 4 25.00% | 16
------------------- T T T T e
Anzahl Gesunde | 1 3.03% | 32 96.97% | 33
------------------- T T T T e
Summe Spalte | 13 26.53% | 36 73.47% | 49

Al l e Konfidenzintervalle KI=[Il;r] wirden mt Konfidenz P=0.9500 berechnet:

Pradi ktive Werte positiv (%:

PPVL Testl mit Kl: 69.2308 [ 54.8976;  81.2827 ]
PPV2 Test2 mit Kl: 92.3077 [ 63.9703;  99.8054 ]
PPVL/PPV2 nit Ki: 0.7500 [ 0. 5901; 0.9532 ] Test Ho: p=0.090377

Préadi ktive Werte negativ (%:

NPV1 Testl mit Ki: 94. 1176 [ 85. 6182, 98. 3742 ]
NPV2 Test2 mit Ki: 88. 8889 [ 73. 9389; 96. 8884 ]
NPVL/NPV2 mit Ki: 1.0588 [ 0. 9299; 1.2057 ] Test Ho: p=0.341093

Die Tests der Ho(PV1l/ PV2=1) werden jeweils mt der Ho-Varianz durchgefihrt.

Der Vergleich ist von der Préaval enz abhéngig: Nur unstratifiziert verwenden!

Literatur: P.A R Koopman, Confidence intervals for the ratio of two bi nom al
proportions. Biometrics 40, 1984, pp. 513-517

Pradiktive Werte und Vergleich von Pradiktiven Werten (paired): Alle Einzelheiten
dazu bei Bonett und Price (2006), bei Leisenring et al. (2000) findet sich ein durchgerechnetes Bei-
spiel, das hier zur Validierung verwendet werden kann.

* k%
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Ver gl ei ch von pradi kti ven Werten ("paired") a

Stichwort: Daten aus Leisenring et al. (2000)

ERKRANKTE | Test 1: positiv | Test 1. negativ | Sunmmre

TTest 2 positiv | 473 sa.31% | 81 9.30% | 554 63 61%
rest 2 megativ 1 29 s | 25 2874 | 54 6 20%
e T 50z 5763 | 106 12.17% | 608 60, 80%
GESUNDE | Test 1. positiv | Test 1: negativ | Surme

Test 2 positiv | 22 assw | a4 so0s% | 66 7 58%
Test 2 negativ | a6 5.28% | 11 17.34% | 197 22.60%
e T T a1 1es 2aew | 263 30, 20%

Al'l e Konfidenzintervalle KI=[Il;r] wiurden nit Konfidenz P=0.9500 berechnet:

Préadi ktive Werte POSITIV (%:

PPV1 Testl nmit Ki: 88. 0702 [ 85. 1223, 90. 6159 ]
PPV2 Test2 mit Ki: 89. 3548 [ 86. 6563, 91. 6710 ]
PPV1/ PPV2 mit Ki: 0. 9856 [ 0. 9548,; 1.0174 ] Test Ho: p=0.371051

Pradi ktive Werte NEGATIV (% :

NPVL1 Testl mit Ki: 64. 7841 [ 59. 0969; 70.1769 ]
NPV2 Test2 mit Ki: 78. 4861 [ 72. 8806; 83. 4052 ]
NPVL/ NPV2 mit Ki: 0. 8254 [ 0. 7624, 0.8936 ] Test Ho: p=0.000002

Di e Nul | hypot hese Ho(PV1/ PV2=1) bedeutet die ldentitat der jeweiligen Wrte.
Der Vergleich ist von der Praval enz abhangi g: Nur unstratifiziert verwenden!
Literatur: C. S. Mskowitz, MS. Pepe (2006) Conparing the Predictive Val ues

of Diagnostic Tests: Sanple Size and Analysis for Paired Study Designs.
Clinical Trials Vol. 3, No. 3, pp. 272-279.
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A.19 Epidemiologie und “Evidence Based Medicine* -

Experimental Event Rate EER mit Konfidenzintervall

Control Event Rate CER mit Konfidenzintervall

Absolute Risiko-Reduktion ARR mit Konfidenzintervall

Relative Risiko-Reduktion RRR mit Konfidenzintervall

Relativer Nutzen ("benefit") bzw. Schaden ("harm")

Number Needed to Treat NNT (benefit/harm) mit Konfidenzintervall
Statistischer Test zum Vergleich zweier Methoden (Gaul3-Test)
Likelihood-Ratio positiv/negativ (A.18)

Test zum Vergleich zweier Likelihood-Ratios (A.18)

Relatives Risiko, Odds-Ratio und Inzidenz bei zwei Stichproben (A.3)
Pearson-Mantel-Haenszel-Test (A.3)

Konfidenzintervall fir die Inzidenz einer Stichprobe (A.2)

Bitte beachten Sie, dass die aufgeflhrten Tests bzw. Parameter zum Teil auch in
anderen Moduln (Vierfelder-Tafel, Konfidenzintervalle etc.) enthalten sind. An den
entsprechenden Stellen finden sich weitere Beispiele zur Validierung.

Evidence Based Medicine: Berechnung der iiblichen GréRen CER, EER, ARR, RRR, NNT und
deren Konfidenzintervalle. Das Modul kann mit der Zielgrof3e “Nutzen” oder der ZielgréRe “Schaden”
ausgefiihrt werden. Das folgende Beispiel entstammt der Literatur (Quelle leider nicht mehr
verifizierbar) und betrachtet die Zielgré3e “Tod” (also: “Schaden”).

Bitte beachten Sie, dass viele im Internet verfligharen Beispiele zu den hier berechneten Parametern
vielfach falsch berechnet sind und nicht mit den mit “BiAS.” erzielten Ergebnissen Ubereinstimmen.
Eine Validierung der hier vorliegenden Ergebnisse ist jedoch einfach mit Hilfe des Moduls “Vergleich
zweier Bionomial-Verteilungen” moglich, da NNT=1/ARR. Entsprechendes gilt fir die Grenzen der
Konfidenzintervalle. Vorsicht: Dabei Vertauschung der Grenzen beachten! Falls die ARR-Intervalle die
Null einschlieRen: Unterscheidung in “harm” (NNH) und “benefit” (NNB) beachten!

* k *

Evi dence Based Medi ci ne: NNT und Anderes

| Zielereignis "Schaden" | Sumre Be-

| ja | nein | handl ungen
----------- L ey iy e
Novum | 228 20.4% | 888 79.6% | 1116
----------- e s
Standard | 275 24.7%| 840 75.3% | 1115
----------- e s
Sunmen | 503 | 1728 | 2231

Test (ohne Yates-Korrektur, 2-seitig): Gauss' Z=2.3926 mt p=0.016729

Bi nom al - Konfi denzintervalle fur Event-Rate EER(% "Novuni:

--- 90%--- --- 950 --- --- 99% ---
18. 46 22.52 18. 10 22.92 17. 41 23.71
Bi nom al - Konfi denzintervalle fur Event-Rate CER(% "Standard":
--- 90%--- --- 950 --- - 99% ---
22.55 26. 88 22.16 27.30 21.41 28.14
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Absol ut e Ri si ko-Reduktion (Novum St andard):

ARR(% = 4.23

Konfi denzintervall e fir die absolute R siko-Reduktion ARR(% :

90% - - -
7.14

1.33

Rel ative Ri si ko-Redukti on (Novum Standard)/ St andard: RRR(%

95% - - -
7.70

99% - - -
8.79

0.77

-0.32

= 17.17

Konfidenzintervalle fir die relative R siko-Reduktion RRR(% :

90% - - -
5. 38 28. 95
Nurmber needed to treat:

Konfidenzintervalle fir
90% - - -
75. 37

14. 00

Konfidenzintervalle fir
90% - - -
undefiniert

--- 95%--- --- 99%---
3.12 31.21 -1.29 35.62
NNT("Benefit") = 23.62
NNT(" Benefit"):
--- 95%--- --- 99%---
12.99 129. 89 11. 38 > 10”76
NNT( " Har mi') :
--- 95%--- --- 99%---
undefiniert 313. 97 > 10”6

VORSI CHT: Di e NNTs bezi ehen sich i mer auf die Therapie "Novuni.

Literatur:
R J. Cook,
usef ul

D. L. Sackett

neasure of treatnment effect.

(1995) The nunber needed to treat:
BMJ 1995, 310, pp.452-4

a clinically

D.G Altman (1998) Confidence intervals for the NNT. BMJ 317, pp.1309-12
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A.20 Multiples Testen von Nullhypothesen a

Multiples Testen: Bonferroni-, Holm-, Simes-, Ruger- und Hommel-Tests
Hierarchisches Testen
Benjamini-Hochberg's False-Discovery-Rate

Multiples Testen: zur Validierung wurden neben Beispielen aus der angegebenen Literatur einige
per-Hand-Berechnungen herangezogen.

Bitte beachten Sie, dass bei hierarchisch geordneten Hypothesen die in diesem Abschnitt ver-
wendeten sog. “alpha-Korrekturen” nicht anzuwenden sind, da geordnete Hypothesen lokal zum
Niveau alpha getestet werden, um das globale Niveau einzuhalten. Eine Ausnahme bildet gegebenen-
falls das Testen von hierarchischen Gruppen von Hypothesen. Im Programm und ganz unten auf
dieser Seite finden Sie dazu und zu speziellen Techniken ausfuhrliche Hinweise, ebenfalls
Literaturangaben aus Vollmar, J. (Hrsg.) Testing principles in clinical and preclinical trials, Gustav
Fischer 1995.

* k%

Mul tiple Prufung von Nul |l hypothesen.

Testni veau o = 0. 0500

Ho P(i) Bonf erroni Hol m (1979)
1 0.0123 sig. sig.
2 0. 0200 n.s. n.s.
3 0. 0314 n.s. n.s.
4 0. 0550 n.s. n.s.

d obal - Test nach Riger (1978) und Sines (1986):

Abl ehnung der d obal - Hypot hese, da
P(( 1)) = 0.0123 < 1*a/N = 0.0125
P(( 2)) = 0.0200 < 2*a/N = 0.0250
P(( 3)) = 0.0314 < 3*a/N = 0.0375

Mul ti pler Test nach Honmel (1986, 1988):

Al'le Ho(l) abl ehnen, fir deren |Indexnenge | von El enentar-Hypot hesen
glt: |I n{1,2}] <1

Di e I ndividual -Hypothesen 1, 2 werden abgel ehnt.

Bonferroni, C E. (1936) Teoria statistica delle classi e calcolo delle probabilita.
Pubbl i cazioni del R Istituto Superiore di Scienze Economiche e Comerciali di
Firenze, 8:3-62.

G Hommel (1988) A stagewise rejective multiple test procedure based on a nodified
Bonferroni test. Bionetrika 1988, 75, pp. 383-386

S. Holm (1979) A sinple sequential rejective nultiple test procedure. Scand. J.
Stat. 6, pp. 65-70

B. Riger (1978) Das max. Signifikanzniveau des Testes 'Lehne Ho ab, wenn k unter n
geg. Tests zur Abl ehnung fuhren'. Bionetrika 52, pp.591-611

R J. Sines (1986) An inproved Bonferroni procedure for nmultiple tests of
significance. Bionetrika 73, pp. 751-754

A. Victor, A Elgasser, G Hommel, M Blettner (2010) We bewadl tigt man die p-Wert-
Fl ut ? Deutsches Arzteblatt Jg 107, Heft 4, pp. 50-56
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Hierarchisches Testen: Bei hierarchisch geordneten Hypothesen ist keine "alpha-Korrektur" er-
forderlich. Die Hypothesen werden in einer a-priori definierten Reihenfolge jeweils zum Niveau alpha
getestet: Wird eine Hypothese in dieser Reihenfolge akzeptiert, so bricht das Testprozedere ab und
auch alle "nachfolgenden” Ho missen akzeptiert werden. Die bereits abgelehnten Nullhypothesen
gelten als abgelehnt jeweils zum Niveau alpha.

Beispiel 1: Vergleich Placebo, Standard und Novum: Im ersten Schritt ("sensitivity") Ho(P=S), dann
("efficacy™) Ho(P=N) und im dritten Schritt ("superiority") Ho(S=N) prifen. (Naturlich kénnte die dritte
Ho im Sinne einer "therapeutischen Aquivalenz" auch Ho(N=S-delta) mit der Alternative Ha(N>S-
delta) lauten.) Die - bis zu drei - Tests werden zum nominalen Niveau alpha durchgefihrt.

Beispiel 2: Kombination eines Aquivalenz- mit einem Uberlegenheitstest: Im ersten Schritt
("Aquivalenz") wird Ho(N=S-delta) vs. Ha(N>S-delta) gepriift. Kann die "Nicht-Unterlegenheit"
(einseitiger Test!) angenommen werden, so kann auch der Test auf Uberlegenheit durchgefiihrt
werden: Im 2. Schritt ist Ho(N=S) gegen Ha(N>S) zu prifen, dies ebenfalls zum Niveau alpha und
natdrlich nur genau dann, wenn im ersten Schritt die Nullhypothese abgelehnt wurde.

Beispiel 3: Dosisfindung: Die hdochste Dosis wird zuerst, die absteigenden Dosen in absteigender
Reihenfolge jeweils zum Niveau alpha geprift. Wird an einer Stelle die Ho "kein Effekt" angenommen,
bricht das Verfahren ab und auch alle "niedrigeren” Ho's missen - ohne diese zu testen!! -
beibehalten werden.

Da zum hierarchischen Testen offenbar keine Berechnung, sondern “nur“ eine Planung der Test-
hierarchie durchgefiihrt werden muss, enthalt das Programm lediglich Hinweise auf die Struktur des
Abschlusstests.

Das Buch "Testing principles in clinical and preclinical trials" (Hrsg. Joachim Vollmar), Gustav Fischer
1995, bringt einen hervorragenden Uberblick tiber das Thema.

Benjamini-Hochberg’s “False Discovery Rate": zur Validierung wurden neben Beispie-
len aus der angegebenen Literatur einige per-Hand-Berechnungen herangezogen. Im Folgenden ein
Beispiel aus R. Hoffmann et al. “The False Discovery Rate: A new approach to the problem of multiple
testing®, Datum 2004, Vol. 10, 1, pp. 3-4 (Statistician’s Corner). Bitte beachten Sie, dass die Werte
geordnet sind, was bei der Eingabe in BIAS. nicht unbedingt der Fall sein muss; ausgegeben wird
immer die laufende Nummer der Eingabe zusammen mit den korrespondierenden (geordneten) p-
Werten.

* k%

Benj anm ni - Hochberg's "Fal se D scovery Rate" FDR a

Das FDR-1evel wird mit FDR=0.05 angenonmen:

Lfd.Nr. p-Vert BHKrit. signif.
1 0.000390 0.003571 *
2 0.001030 0.007143 *
3 0.001590 0.010714 *
4 0.001640 0.014286 *
5 0.007650 0.017857 *
6 0.019600 0.021429 *
7 0.023700 0.025000 *
8 0.031000 0.028571
9 0.101000 0.032143

10 0.157000 0.035714
11  0.284000 0.039286
12 0.542000 0.042857
13  0.543000 0.046429
14  0.793000 0.050000
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Die mt "*" gekennzeichneten Tests (das sind alle nmit p-Wrten <=0.023700!)
wer den bei FDR=0. 050000 al s signifikant aufgefasst.

Literatur:

Y. Benjam ni, Y. Hochberg (1995) Controlling the false discovery rate: A practical
and powerful approach to rmultiple testing. Journal of the Royal Statistical Society
1, pp. 289-300.

R Hof fmann et al. (2004) “The Fal se Di scovery Rate: A new approach to the problem
of multiple testing“, Datum 2004, Vol. 10, 1, pp. 3-4 (Statistician's Corner)

Bitte beachten Sie, dass Methoden wie die Bonferroni-Adjustierung und die anderen
unter “Multiples Testen* behandelten Verfahren, ebenfalls das “Hierarchische
Testen" die sogenannte Familywise-error-rate (FWE) kontrollieren, das heil3t, die
Wahrscheinlichkeit, wenigstens eine falsch-positive Entscheidung zu erhalten bzw.
mindestens eine Nullhypothese irrtimlich abzulehnen ist kleiner oder gleich der
vorgegebenen Irrtumswahrscheinlichkeit alpha.

Bei sehr vielen Nullhypothesen werden diese Methoden sehr konservativ, so dass
man — wie zum Beispiel bei der Untersuchung von Genexpressionen mit zum Teil
hunderten von Nullhypothesen — die Anwendung der “False Discovery Rate" in
Erwagung ziehen kann. Die FDR ist der erwartete Anteil von falsch-positiven
Ergebnissen und ist immer gréRer als die FWE. Eine FDR von zum Beispiel 5%
bedeutet, dass im Mittel 5% der abgelehnten Nullhypothesen irrtimlich abgelehnt
werden, also “falsch positiv* sind.

Ein Beispiel zur “False Discovery Rate* FDR nach Benjamini und Hochberg und
weitere Erlauterungen dazu finden sich bei Hoffmann et al. (2004).

Einen lesenswerten Uberblick tiber die Fragestellungen geben A. Victor, A. Elsasser,
G. Hommel und M. Blettner in ihrem Artikel ,Wie bewaltigt man die p-Wert-Flut?* im
Deutschen Arzteblatt 2010, Jg 107, Heft 4, pp. 50-56.
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A.21 Meta-Analyse mit p-Werten -

Meta-Analyse bei unabhangigen Versuchen (einseitige Alternativen)
Meta-Analyse bei unabhéngigen Versuchen (zweiseitige Alternativen)

Meta-Analyse bei unabhangigen Versuchen (einseitige Alternativen): Dazu
wurden neben Beispielen aus der angegebenen Literatur per-Hand-Berechnungen herangezogen:
* k%

Zusanmenf assen _von unabh&ngi gen Versuchen (einseitige A ternative)

Ho( 1): p = 0.010000

Ho( 2): p = 0.020000

Ho( 3): p = 0.030000

Ho( 4): p = 0.120000

Ho( 5): p = 0.220000

Fisher's Verfahren: Chi2 = 31.3163 (df=10) p = 0.000520
I nverse Normal verteilung: N = 3.6713 p < 0.000121
Ti ppett's Verfahren: p < 0.049010
Literatur:

R A Fisher (1971) Statistical Methods for Research Wrkers. 14. Auflage, Hafner
Press. pp. 99-101.

J.A Koziol, MD. Perlman (1978) Conbining |ndependent Chi-Squared Tests. J. Aner.
Stat. Ass. 73, No. 4, pp. 753-763.

Meta-Analyse bei unabhangigen Versuchen (zweiseitige Alternativen): Es werden
die gleichen p-Werte verwendet wie oben, jedoch bei unterstellter zweiseitiger Prifung. Im folgenden
Ausdruck gibt VZ=Vorzeichen an, "in welche Richtung" sich in den Individualtests Unterschiede

ergaben.
* k%

Unabhangi ge Versuche: zweiseitige Alternative

Ho( 1): p = 0.010000, VZ = +

Ho( 2): p = 0.020000, VZ = +

Ho( 3): p = 0.030000, VZ = +

Ho( 4): p = 0.120000, VZ = +

Ho( 5): p = 0.220000, VZ = +

Inverse Normalverteilung: N = 4.4067 (p = 0.000010)
Literatur:

B.J. Wner (1971) Statistical Principles in Experinental Design. McGaw H Il New
Yor k.

J.A. Koziol, MD. Perlman (1978) Conbining I|ndependent Chi2-Tests. K Arer, MD.
Stat.. Ass 73, No. 4, pp. 753-763
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A.22 Zwischenauswertungen — Interimsanalyse -

Zwischenauswertungen nach Pocock
Zwischenauswertungen nach Fleming-O’Brien
Adaptive Interimsanalyse: Das Bauer-Kéhne-Design

Zwischenauswertungen nach Pocock: Pocock (1977) beschreibt eine gruppensequentielle
Methode zur Planung und Auswertung von Studien:
* k%

Zwi schenauswer t ungen nach Pocock

Bei k-1 geplanten 2Zw schenauswertungen (die Kk-te Auswertung ist die Endaus-
wertung!!) ergibt sich das nomnale Signifikanzniveau a-korr=alpha-korr der k-1
I nterinmsanal ysen und der Endauswertung. Al pha ist das Signifikanzniveau der g e s
amt e n Studie. Fir R=0.10 und 0.05 (bzw. Power=1-B) wird die mttlere Anzah
von Auswertungen bis zum Abschl uss angegeben

| k| al pha=0. 05 | al pha=0. 01 |
[ | a-korr R=0.10 R=0.05 | a-korr R=0.10 R=0.05 |
R e o e e e e e e e e oo |
| 2] 0.0294 1.41 1.31 | 0.0056 1.47 1.37
| 3] 0.0221 1.88 1.71 | 0.0041 2.00 1.83 |
| 4] 0.0182 2.36 2.12 | 0.0033 2.53 2.29
| 5] 0.0158 2.84 2.53 | 0.0028 3.06 2.75
| 6] 0.0142 3.32 2.94 | 0.0025 3.59 3.22
| 7] 0.0130 3.80 3.35 | 0.0023 4.12 3.68
| 8] 0.0120 4.28 3.77 | 0.0021 4.65 4.14
| 9] 0.0112 4.76 4.18 | 0.0019 5.18 4.61
| 10 | 0.0106 5.24 4.59 | 0.0018 5.71 5. 07
| 15| 0.0086 7.63 6. 66 | 0.0015 8.36 7.39
| 20 | 0.0075 10.03 8.72 | 0.0013 11.00 9.70

Literatur: S.J. Pocock (1977) G oup sequential nmethods in the design and analysis
of clinical trials. Bionetrika 64, pp. 191-199

Adaptive Interimsanalyse nach Bauer und Kohne: Daten aus: F. Krummenauer (2004)
Leitlinien Sektion DOG-Glaukom der Deutschen Ophtalmol. Gesellschaft. Es handelt sich um eine
Vergleichstudie zum Niveau a=0.05. Die erste Phase wird mit a1=0.03 ausgefuhrt, daraus errechnet
sich ein a0=0.30 (“Stop for futility”). Mit dem (fiktiven) p1=0.098310 der ersten Phase (a1<p1< a0!)
errechnet sich 02=0.088546 fir die zweite Phase, deren p-Wert wiederum 0.075620 betrage: Damit
ergibt sich ein Gesamt-p-Wert von p=0.043874<0.05, womit die Ho abgelehnt wird. Falls p1< a1, kann
bereits in er ersten Phase Ho abgelehnt werden, im geschilderten Fall a1<p1< a0 wird die zweite
Phase unter Neuberechnung der Fallzahl etc. angegangen.

* % %
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BAUER- KOHNE- DESI GN

I rrtumswahr schei nlichkeit al pha = 0.050000
Phase 1:

I rrtumswahr schei nli chkeit al phal = 0.030000
I rrtumswahr scheinlichkeit al pha0 = 0.298488
Phase 2:

p-Wert der 1. Phase: = 0. 098310
I rrtunmswahr schei nli chkeit al pha2 = 0.088546
Abschl uss:

p-Wert der 2. Phase: = 0.075620
Cesant-p-Vert: p = 0.043874

Literatur: P. Bauer, K Kdhne (1994) Evaluation of experinents
with adaptive interimanalysis. Bionetrics 50, pp. 1029-41.

Zwischenauswertungen nach Fleming-O’Brien: Fleming et al. (1979) beschreiben eine
gruppensequentielle Methode zur Planung und Auswertung von Studien:

* % %

ZW SCHENAUSVEERTUNGEN ( FLEM NG- O BRI EN) a
Bei k-1 gepl ant en Zw schenauswert ungen (die k-te Auswer t ung i st die
Endauswertung!!) ergeben sich die nomnalen Signifikanzniveaus al pha-i (i=1,..,k-1)
der k-1 einzelnen Interinsanalysen; i=k bedeutet die Endauswertung bzw deren
Si gni fi kanzni veau. Al pha ist das Signifikanzniveau der g e s a mt e n Studie.

| Al pha = 0.01 |
R EEEEEEEEEREE |

[ ----- k=2 ----- [ --------- k=3 --------- I k=4 ----coooonn--

| al pha-1 al pha-2 | al pha-1 al pha-2 al pha-3 | al pha-1 al pha-2 al pha-3 al pha-4

| 0.00100 0.00943 | 0.00050 0.00056 0.00952 | 0.00033 0.00037 0.00043 0. 00955

| 0.00200 0.00872 | 0.00100 0.00114 0.00889 | 0.00067 0.00075 0.00089 0.00897

| 0.00300 0.00791 | 0.00150 0.00174 0.00817 | 0.00100 0.00114 0.00137 0. 00830

| 0.00400 0.00704 | 0.00200 0.00234 0.00738 | 0.00133 0.00153 0.00184 0.00755

| 0.00500 0.00612 | 0.00250 0.00296 0.00651 | 0.00167 0.00194 0.00233 0. 00672
|- |

[ Al pha = 0.05

| |

| ----- k=2 ----- | --------- k=3 --------- | ------mme-- - k=4 ------u--n---- |

| al pha-1 alpha-2 | al pha-1 al pha-2 al pha-3 | al pha-1 al pha-2 al pha-3 al pha-4

| 0.00500 0.04806 | 0.00250 0.00296 0.04831 | 0.00167 0.00194 0.00233 0.04838

| 0.01000 0.04519 | 0.00500 0.00612 0.04588 | 0.00333 0.00400 0.00488 0.04614 |

| 0.01500 0.04177 | 0.00750 0.00936 0.04292 | 0.00500 0.00612 0.00753 0.04342

| 0.02000 0.03788 | 0.01000 0.01268 0.03949 | 0.00667 0.00827 0.01026 0.04025

| 0.02500 0.03355 | 0.01250 0.01606 0.03558 | 0.00833 0.01047 0.01306 0. 03660

Tabel len fur k=5,...,10 finden sich bei Flening et al. (vgl. Literatur).

Literatur:
Group Sequenti al

Th. R Flenming, D.P. Harrington,
Tests. Controlled dinica

P.C. OBrien (1979) Designs for
Trials 5, 4, pp. 348-361
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A.23 Fallzahl- und Powerberechnungen a

Konfidenzintervall fur p

Ein- und Zweistichproben-t-Test auf Unterschied
Ein- und Zweistichproben-t-Test auf Aquivalenz
Einweg-Varianzanalyse (ANOVA)

Studentized Range

Cross-Over-Analyse

Einfache lineare und multiple Korrelationskoeffizienten r
Einfache lineare und multiple Regressionskoeffizienten 3
Multiple Regresson und Korrelation: Omnibus-Test
Vergleich von Korrelationskoeffizienten
Spearman’s rho

Kendall's tau

Logistische Regression

Schatzung einer Wahrscheinlichkeit

Test eines binomialen Anteils

Vergleich binomialverteilter Gré3en

Aquivalenz binomialverteilter GroRRen
r?-Vierfelder-Test

Dixon-Mood'’s Vorzeichentest

McNemar-Test

Cohen’s Kappa

Wilcoxon-matched-pairs-Test
Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test
Kruskal-Wallis-Test

Log-Rank-Test

Kaplan-Meier-Schatzer: Test Ho(P|t)
Cox-Regression

Odds-Ratio und Relatives Risiko
Many-one-Vergleiche zum t-Test und zum U-Test
x?>-Kontingenztafeln
Bland-Altman-Methodenvergleich

Intraclass- Korrelationen

Cluster-randomisierte Studien

Konfidenzintervall und Test fir eine AUC
ROC-Kurven-Vergleich fur ,paired” und ,unpaired”

Auf eine explizite Darstellung bzw. Validierung der Power-Berechnungen wurde verzichtet, da diese
sich komplementar aus den aufgefiihrten Fallzahlberechnungen ergeben.

Bei allen parametrischen Fallzahlberechnungen ist zu beachten, dass BiAS. in der Regel nicht nur mit
den vielfach ublichen und auch haufig in der Literatur verwendeten Gaul3-Approximationen arbeitet,
sondern weitgehend iterative Formeln oder nicht-zentrale Verteilungen fir zum Beispiel die t-
Verteilung verwendet. Dadurch ergeben sich unter Umstdnden Abweichungen von gangigen
Referenztabellen oder von anderen Programmen.
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Konfidenzintervall flr J: Zur Berechnung des Stichprobenumfanges fiir Konfidenzintervalle fiir
M wurden Per-Hand-Berechnungen herangezogen. Vorsicht: Das zitierte Lehrbuch von Werner (1992,
p.242) rechnet mit einer Gaul3-Approximation!

* % %

Konfi denzi nt erval |

Gewlinscht e Irrtunswahrscheinlichkeit a : 0. 0500
Gewlinschte Lange des Intervalls L : 20. 0000
Schéat zung fur Varianz o2 : 340. 0000

Stichprobenunfang n = 16
Literatur: Werner (1992) Medizinische Statistik. U ban & Schwarzenbeck Mi.

Einstichproben-t-Test: Machin und Campbell (1987) geben in Tabellen Beispiele zur
Fallzahlberechnung fur den Einstichproben-t-Test an:

* k%

Ei nsti chproben-t - Test a
GCewlinscht e I rrtunswahrscheinlichkeit a : 0. 0500
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit R : 0. 1000
Schéat zung fur Varianz o2 : 1. 5000
Mnimale relevante Differenz & :.. 0. 7000

Sti chprobenunfang n = 35 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:
Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapnan & Hall London.
Machi n & Campbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.

Zweistichproben-t-Test: Machin und Campbell (1987) geben in Tabellen Beispiele zur Fallzahl-
berechnung fir den Einstichproben-t-Test an, weitere Beispiele finden sich in Werner (1984, p. 247):

* % %
Zwei sti chproben-t- Test a
GCewlinscht e Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
Gewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Schéat zung fir die Varianz o2 : 4.0000
Mninmale relevante Differenz § : 2. 0000

Stichprobenunfang nl = n2 = 23 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:

Mace (1962) Sanple Size Determnation. Chapnan & Hall London.

Machi n & Canmpbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.
Werner (1992) Medi zini sche Statistik. Uban & Schwarzenbeck Minchen.

Einstichproben-t-Test auf Aquivalenz: Dazu wurden Vergleiche mit dem Programm "N" und
Ergebnissen des Tests auf Unterschied angestellt; die Berechnung erfolgt fiir zweiseitige Aquivalenz.
Delta ist die maximale, medizinisch irrelevante Differenz zwischen den beiden fraglichen Gruppen.
Bitte beachten Sie, dass fur die einseitige Fragestellung die gleiche Berechnung vorgenommen wird

wie fur die einseitige Fragestellung “Unterschied”, das heif3t, Sie geben im Fenster fir die zweiseitige
Fragestellung “Unterschied” einfach an Stelle von alpha den Wert 2*alpha ein.

* % %
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Ei nsti chpr oben-t-Test auf Agquival enz a

Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
Gewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit beta : 0. 1000
Schat zung fur die Varianz sigma?: 12. 0000
Mnimal e relevante Differenz delta0: 1. 0000

Stichprobenunfang n = 132 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:
Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapnan & Hall London.
Machin & Campbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.

Zweistichproben-t-Test auf Aquivalenz: Dazu wurden Vergleiche mit dem Programm "N"
und den Ergebnissen des Tests auf Unterschied angestellt; die Berechnung wird fiir zweiseitige
Aquivalenz durchgefiihrt. Delta ist die maximale, medizinisch irrelevante Differenz zwischen den
beiden fraglichen Gruppen.

Bitte beachten Sie, dass fur die einseitige Fragestellung die gleiche Berechnung vorgenommen wird

wie fir die einseitige Fragestellung “Unterschied”, das heil3t, Sie geben im Fenster fur die zweiseitige
Fragestellung “Unterschied” einfach an Stelle von alpha den Wert 2*alpha ein.

* k%
Zwei sti chproben-t-Test auf Aquival enz a
Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
Cewlinscht e Irrtumswahrschei nlichkeit beta : 0. 1000
Schéat zung fiur die Varianz sigm? : 12. 0000
Mnimal e relevante Differenz deltaO : 2. 0000

Stichprobenunfang nl1 = n2 = 66 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:

Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapman & Hall London.

Machi n & Campbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.
Werner (1992) Medi zini sche Statistik. Uban & Schwarzenbeck Minchen.

Einweg-Varianzanalyse: Werner (1984, p.247) gibt Beispiele zur Fallzahlschétzung fiir die
Varianzanalyse. Zur Kontrolle der Fallzahlschatzungen fir die Nachtests (Studentized Range) wurden
Beispiele nach Abt (1987) per Hand gerechnet.

* % %
Ei nweg- Vari anzanal yse a
Gewlinschte | rrtunmswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Schéat zung fir die geneinsane Varianz o2 : 4.0000
Anzahl der G uppen (Stichproben) k : 7
M ninmal e rel evante Spannweite § der ul,...,pun : 2. 0000
F- Test der Varianzanal yse:
Stichprobenunfang nl=n2= ... =nk = 36
Studenti zed Range (Nachtests!):
Sti chprobenunfang nl=n2= ... =nk = 52
Literatur:

Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapnman & Hall London.
Abt (1987) Kurs 'Versuchspl anung' Basel er Bi onmetri sche Region.

Cross-Over-Analyse: Fiir die Cross-Over-Situation wurden Per-Hand-Berechnungen gemaR der
Ergebnisse von Julious (2004) bzw. Zimmermann und Rabhlfs (1980) durchgefihrt:

* % %
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Cr oss- Over - Anal yse a

GCewlinscht e I rrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit R : 0. 1000
Schéat zung fiur die Varianz o?: 4.0000
Mninale relevante Differenz § : 1. 0000
Korrel ati onskoeffizi ent der Behandl ungen p : 0. 8000

Sti chprobenunfang nl = n2 = 9 (Zwei seitige Fragestellung)
Literatur:

Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapnman & Hall London.

Julious, S.A (2004) Sanple sizes for clinical trials with nornmal data.
Statistics in Medicine 23, pp. 1921-86.

Pearson’s Korrelationskoeffizient r: Machin und Campbell (1987) geben Tabellen zur
Fallzahlschatzung fir den Korrelationskoeffizienten.

* % %

Pearson’s Korrel ati onskoeffizient r a
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
GCewlinschte Irrtunswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Nachzuwei sender Korrel ati onskoeffizient r : 0. 8000

Stichprobenunfang n = 12 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur: Machin & Canpbell (1987) Stat. Tables. Blackw. Scien. Publ.

Vergleich zweier Korrelationskoeffizienten: Die Ergebnisse wurden durch per-Hand-
Berechnungen und Angaben aus Machin und Campbell (1987) verifiziert.

* %%
Ver gl ei ch zwei er Korrel ati onskoeffi zi enten a
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha = 0. 0500
I rrtumswahrscheinlichkeit beta = 0. 1000
Korrel ati onskoeffizient rl = 0. 2000
Korrel ati onskoeffizient r2 = 0. 6000
Sti chprobenunfdnge nl = n2 = 91. 0000

Literatur: Machin & Canmpbell (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.

Kendall’s tau: Die Ergebnisse wurden durch per-Hand-Berechnungen und durch Beispiele aus
Hollander und Wolfe (1999) verifiziert.

* k%

Kendal |l 's tau a
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha = 0. 0500

I rrtunswahrscheinlichkeit beta = 0. 1000

"Nachzuwei sender"” Korrel ati onskoeffizient tau = 0. 4000

Sti chprobenunfang n = 30. 0000

Literatur:

G E. Noether (1987) Sanple Size Determ nation for Some Conmon Nonparanetric Tests.
J. Aner. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7.
Hol I ander & Wl fe (1999) Nonparanetric Statistical Methods, WIey.
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Spearman’s rho: Die Ergebnisse wurden durch per-Hand-Berechnungen und gemaR Hollander
und Wolfe (1999) verifiziert.

* k%
Spearnman’ s r ho a
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha = 0. 0500
Irrtumswahrscheinlichkeit beta = 0. 1000
"Nachzuwei sender" Korrel ati onskoeffizient r = 0. 5000
Stichprobenunfang (per Pitman-Effizienz): n = 41. 0000
Sti chprobenunfang (asynpt. per Gaul3-Test): n = 44. 0000

Literatur: Hollander & Wl fe (1999) Nonparametric Statistical Methods, WIey.

Regressionskoeffizient [3: Die Verifikation erfolgte mit dem Programm PASS. F.Y. Hsieh, D.A.
Bloch, M.D. Larsen (1998) geben Beispiele fur die Multiple Regression.

* k%
Regr essi onskoeffizient 3 a
Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit al pha: 0. 0500
Gewlinscht e Irrtumswahrscheinlichkeit beta: 0. 1000
St andar dabwei chung Si gma( X) : 0. 1000
St andar dabwei chung Si gma(Y): 0. 2000
" Nachzuwei sender' Regressi onskoeffizient R: 0. 5000

Stichprobenunfang n = 160 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:
F.Y. Hsieh, D.A Bloch, MD. Larsen (1998) A Sinple Mthod of Sanple Size Calcu-
lation for Linear and Logistic Regression. Statistics in Medicine Vol. 17, 14, pp.
1623- 1634.

Logistische Regression: Die Berechnung unterscheidet sich in Abhéngigkeit von der (zunéchst
nur einen) Kovariablen:

Bei quantitativen Kovariablen X ist die Eventrate am Mittelwert von X und das Odds-Ratio OR=exp([3)
erforderlich, 3 ist die Anderung des Log-Odds pro Einheit von X. Bei bindren Kovariablen ist der Anteil
Events bei jeweils X=0 und X=1 erforderlich, auRerdem der geschéatzte Anteil Merkmalstrager mit X=1
bzw. X=0.

Im Falle von einer Multiplen Logistischen Regression mit p Kovariablen berechnet man fur die
relevante die Fallzahl fur den Test der partiellen Koeffizienten. Zusétzlich ist dazu die Angabe des
(geschatzten) Multiplen Korrelationskoeffizienten erforderlich.

Alle Berechnungen wurden verifiziert mit Hilfe von Beispielen aus Hsieh, Bloch und Larsen (1998)
Tabelle | und II.

* %%
Logi sti sche Regression: Quantitative Kovariable a
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha: 0. 0500
I rrtumswahr scheinlichkeit beta: 0. 0500
Nachzuwei sende Ef f ekt gr 63e Odds-Rati o OR 1. 5000
Aqui val ent dazu: EffektgroRe R=Log(OR): 0. 4055
Eventrate bei Mttelwert der Kovari abl en: 0. 4000
Sti chprobenunfang bei einer Kovariablen: n = 330. 0000
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha: 0. 0500
I rrtunmswahr schei nlichkeit beta: 0. 0500
Nachzuwei sende EffektgrofRe Odds-Ratio OR 1. 5000
Aqui val ent dazu: EffektgroRe R=Log(OR): 0. 4055
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Eventrate bei Mttelwert der Kovari abl en: 0.
Mul tipler Korrelationskoeffizient R(X 23__p) = 0.
Sti chprobenunfang bei p Kovariablen: n = 440.

Literatur: F.Y. Hsieh, D.A Bloch, MD. Larsen (1998)

4000
5000
0000

A Sinple Method of

Sanpl e Size Calculation for Linear and Logistic Regression. Statistics in

Medi ci ne Vol . 17, 14, pp. 1623-1634.

Logi sti sche Regressi on: Bi nare Kovari abl e

2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha:

I rrtumswahr schei nli chkeit beta:

Anteil Merkmal stréger mt Kovariable X=1: Al
Eventrate bei X=0: ER{X=0} =

Eventrate bei X=1: ER{X=1} =

Sti chprobenunfang bei einer Kovariablen: n = 218

2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha:
I rrtumswahrscheinlichkeit beta:
Anteil Merkmal stréager nmit Kovariable X=1. Al

Eventrate bei X=1: ER{X=1} =
Mul tipler Korrel ationskoeffizient R(X 23__p)

0
0
0
Eventrate bei X=0: ER{X=0} = 0.
0
0
8

Sti chprobenunfang bei p Kovariablen: n = 2208.

Literatur: F.Y. Hsieh, D.A Bloch, MD. Larsen (1998)
Size Calculation for Linear and Logistic Regression.
17, 14, pp. 1623-1634.

0. 0500
0. 0500
0. 2000
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0000

A Sinple Method of Sanple

Statistics in Medicine Vol.

Schéatzung einer Wahrscheinlichkeit: Mace (1962, p.63) macht Angaben zur Fallzahl-
schatzung fur ein Konfidenzintervall fir eine Wahrscheinlichkeit (Beispiel Mace p.63: Mace errechnet

n=258.6)

* k%

Schat zung ei ner Wahr schei nli chkei t

Gewlinscht e Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 1000
Gewlinscht e Lange des Intervalls L : 0. 1000
Schat zung der \Wahrscheinlichkeit p : 0. 6000

Sti chprobenunfang n = 259

Literatur:
Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapman & Hall

London.

Test eines binomialen Anteils: Im Verlaufe einer Virusepidemie soll gepriift werden, ob sich
die Erfolgsrate einer symptomatischen Behandlung von bisher 0.90 (Ho!) auf 0.85 (HA!) verschlechtert

hat.

Dazu wahlt man a=0.10 und R=0.10. (Daten zur Validierung nach Lemeshow et al. (1990), die friiher
verwendete Berechnung nach Mace (1962) ergibt n=285, Abweichnung ergeben sich nur bei sehr

kleinen und sehr groRen Werten von Theta0.)

* % %

Test eines binonialen Anteils

Gewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit o : 0. 1000
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit R : 0. 1000
Angenonmene Wahr scheinlichkeit 6o : 0. 9000
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Angenonmrene Wahr scheinlichkeit 6a : 0. 8500
M nimal e relevante Differenz 8o0=0a-00 : -0. 0500

Stichprobenunfang n = 284 (Ein!seitige Fragestellung)

Literatur: Leneshow, S., D.W Hosner, J. Klar, S K Lwanga (1990) Adequacy of
Sanple Size in Health Studies. John WIley Chichester New York

Vergleich binomialverteilter Gré3en: Schouten (1982) gibt Tabellen zur Fallzahlschétzung
n=nl=n2 fur binomialverteilte GroRen an. Bei gewlnschten Fallzahlen n1<n2 wird eine modifizierte
Methode von Schouten verwendet (weiter unten):

* k%
Vergl ei ch binom alverteilter GoRBen: nl=n2 a
Gewlinschte Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Angenonmrene Wahr scheinlichkeit 01 : 0. 1000
Angenonmrene Wahr scheinlichkeit 02 : 0. 3000
Mninmal e relevante Differenz 80=02-01 : 0. 2000
Erwartete Lange des Konfidenzintervalls: L = 0.2532

Stichprobenunfang nl = n2 = 87 (Zwei seitige Fragestellung)

Bei gewilnschten Fallzahlen n1<n2 und bei gleichen Parametern alpha, delta wie oben, aber fir
n2=2*n1 ergeben sich die beiden Fallzahlen n1=65 und n2=130, also mit 65+130=185 “Fallen” ein um
insgesamt 11 grofR3erer Stichprobenumfang als bei gleichen Fallzahlen n1=n2:

Vergl eich binonialverteilter G 6Ren: nl<n2

Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit beta : 0. 1000
Angenonmene Wahrscheinlichkeit thetal : 0. 1000
Angenonmmene Wahr scheinlichkeit theta2 : 0. 3000
Mnimale relevante Differenz deltaO : 0. 2000
Gewlinschtes Verhéaltnis k = n2/nl > 1 : 2. 0000

Sti chprobenunfdnge nl = 65, n2 = 130 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:

Schouten H. J. A (1982) Conparing two independent binonial proportions by a nodified
chi squared test - required sanple sizes. BiomJ. 24, 1, pp. 93-6

Casagrande JT et al. (1978) An inproved approximate fornula for calculating sanple
sizes for conparing two binomal distributions. Bionetrics 34, pp. 483-486

Bristol DR (1989) Sample sizes for constructing confidence intervals and testing
hypothesis. Stat. in Med. 8, 7, pp. 803-11

Aquivalenz binomialverteilter GroRen: Blackwelder (1982) gibt dazu ausfiihrliche Tabellen
an, die zur Validierung dienen kénnen.

* k%
Agi val enz bi nom al verteilter G 6Ren a
Gewlinschte Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
Gewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Angenonmrene Wahr scheinlichkeit 01 : 0. 1000
Angenonmrene Wahr schei nlichkeit 02 : 0. 2000
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Maxi mal e zul &ssige Differenz 8 gemdl3 Ho : 0. 0500

n2
n2

Sti chprobenunfang nl
Sti chprobenunfang nl

96 (Ein!seitige Fragestellung)
117 (Zwei seitige Fragestellung)

Literatur:
WC. Blackwelder (1982) 'Proving the Null Hypothesis' in dinical Trials.
Controlled Cinical Trials 3, pp. 345-355.

x?-Vierfeldertafel-Test: Schouten (1982), Casagrande et al. (1978) geben Tabellen und
Beispiele zur Fallzahlschatzung an. Zur erwarteten Lange des Konfidenzintervalls vgl. Bristol (1989):

* k%
Chi 2- Vi erfel der - Test -
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
GCewlinschte Irrtunswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Angenonmmene Wahr scheinlichkeit 61 : 0. 1000
Angenonmmene Wahr scheinlichkeit 62 : 0. 3000
M ninmal e relevante D fferenz 80=02-01 : 0. 2000
Erwartete Lange des Konfidenzintervalls: L = 0.2456

Sti chprobenunfang nl = n2 = 92 (Zweis. Fragestellung, mt Yates-Korrektur.)

Literatur:

Schouten H J. A (1982) Conparing two independent binom al proportions by a nodified
chi squared test - required sanple sizes. BiomJ. 24, 1, pp. 93-6

Casagrande JT et al. (1978) An inproved approximate fornula for calculating sanple
sizes for conparing two binom distrib.. Bionetrics 34, pp. 483-486

Bristol DR (1989) Sample sizes for constructing confidence intervals and testing
hypothesis. Stat. in Med. 8, 7, pp. 803-11

Vorzeichen-Test: Bei der Planung einer Studie zum Erfolg einer krankengymnastischen Behand-
lung wird ein einseitiges Testniveau von a=0.10 und ein Risiko 3=0.10 festgelegt. Falls in mehr als
75% aller Falle eine Verbesserung zu erwarten ist, mochte man dies durch den Vorzeichen-Test
zeigen konnen (Daten aus Noether (1987)). Beachten Sie bitte, dass BiAS. zweiseitige Werte von o
erwartet, so dass bei der Eingabe der Wert a'=20=0.20 verwendet werden muss!

* % %
\Vor zei chen- Test a
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit o 0. 2000
GCewlinschte Irrtunswahrscheinlichkeit B 0. 1000
Testrel avante Wahrscheinlichkeit P(X>0) : 0. 7500

Stichprobenunfang n = 27 (approxinmativ)

G E. Noether (1987) Sanple Size Determination for Some Common Non-paranetric Tests.
J. Amer. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7.

McNemar-Test: In einer ophthalmologisch-operativen Studie werden Katarakt-Patienten auf einem
Auge nach Methode A, auf dem anderen Auge nach Methode B operiert. Bei der Planung der Studie
wird ein zweiseitiges Testniveau von a=0.05 und ein Risiko 3=0.10 festgelegt. Es wird vermutet, dass
das Ergebnis “A positiv, B negativ’ in 0,03=3% der Félle auftritt, “A negativ, B positiv’ dagegen in
0,16=16% der Falle. Damit ist eine Fallzahl von n=100 (entsprechend d=19 diskordanter Félle)
erforderlich. Bei einseitigen Fragestellungen verwendet man o'=2-o.:

* k%
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McNenar - Test a

Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit beta : 0. 1000
P(Bedi ngung A positiv, B negativ): 0. 0300
P(Bedi ngung A negativ, B positiv): 0. 1600

Zwei seitige Fragestellung:
Erforderliche Anzahl diskordanter Paare: d = 19
Sti chprobenunfang ("average") n = 100

Literatur:
JE Connet, JA Snmith, RB McHugh (1987) Sanple size and power
for paired-nmatched case-control -studies. Stat. in Med. 6, pp. 53-9

Cohen’s Kappa: Es soll die Ho:Kappa=0.6 gegen H1:Kappa=0.9 getestet werden (0.6 bedeutet
nach Landis und Koch (1977, Biometrics 33, p. 159ff) eine ,substantielle* Ubereinstimmung). Von den
insgesamt 2n Ratings (bei 2 Ratern!) wird ein Anteil von pi=0.30 als ,positiv" angenommen. Damit
ergibt sich eine Fallzahl von n=66; Varifikation gemafR Donner und Eliasziw (1992 p. 1518).

* k%

Cohen’ s _Kappa- Koeffi zi ent -
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha = 0. 0500

I rrtumswahrscheinlichkeit beta = 0. 2000

Kappa der Nul | hypot hese Ho: KappaO = 0. 6000

Nachzuwei sendes Kappa der Ha: Kappal = 0. 9000

Anteil positiver Beurteilungen gesam: pi = 0. 3000

Sti chprobenunfang n = 66. 0000

Literatur:

A. Donner, M Eliasziw (1992) A goodness-of-fit approach to inference
procedures for the kappa statistic. Stat. in Med. Vol. 11, pp. 1511-1519.

Wilcoxon-matched-pairs-Test: Fragestellung wie im Beispiel zum Vorzeichen-Test. Die
Angabe der Wahrscheinlichkeit P(X+X'>0) ist oft unklar, so dass naherungsweise konservativ P(X>0)
eingesetzt werden kann oder aber ginstiger zur Planung der Vorzeichen-Test verwendet wird.

* % %
W | coxon- nat ched- pai r s- Test a
Gewlinscht e Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
Gewlinschte | rrtumswahrscheinlichkeit B : 0. 1000
Testrel evant e Wahrschei nlichkeit P(X+X >0) : 0. 7500

Stichprobenunfang n = 57 (approximativ)

Literatur:
G E. Noether (1987) Sanple Size Determination for Sone Common Nonparanetric Tests.
J. Amer. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7.

Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test: Vergleich zweier Therapien mit Hilfe von zwei unabh&n-
gigen Gruppen von Patienten. Es wird erhofft, dass Therapie (X) nur mit einer Wahrscheinlichkeit von
1/3 ungunstiger ist als Therapie (Y) bzw. dass Therapie (X) mit einer Wahrscheinlichkeit 0.67
gunstiger ist als Therapie (Y). Valdierung mit Daten aus Noether (1987):

* k%
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W | coxon- Mann- Wi t ney- Test a

Gewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
CGewlinscht e Irrtunmswahrscheinlichkeit R : 0. 2000
Testrel evante Wahrscheinlichkeit P(X<Y) : 0. 3300

Sti chprobenunfang nl = n2 = 46 (approxinativ)

Literatur:
G E. Noether (1987) Sanple Size Deternination for Sone Common Nonparametric Tests.
J. Aner. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7.

Achtung: Fur Shift-Alternativen kann Fan’s verallgemeinerte Fallzahlberechnung zum Kruskal-Wallis-
Test verwendet werden. Bei vergleichenden Berechnungen auf Grundlage des Mann-Whitney-
Schatzers kdénnen minimale Abweichungen der Noether'schen von Fan’s Methode auftreten, da
Noether eine GauR-Approximation und Fan die nichtzentrale Chi2-Verteilung verwendet. Entsprechen-
des qilt fir die Power-Berechnung.

Kruskal-Wallis-Test: Fan et al. (2010) geben ein konkretes Beispiel zur Berechnung, das unten
verwendet wurde. Die erforderlichen paarweisen Mann-Whitney-Schatzer kénnen anhand der Fan-
Daten mit Hilfe des U-Tests ermittelt werden; Beispiele zur direkten Eingabe per Pilot-Datei und zu
den ,Shift-Alternativen“ werden hier nicht angegeben. Da das Beispiel aus Fan et al. auf einer relativ
kleinen Pilot-Studie mit n=40 beruht, sollte - wie im Programm vorgesehen - eine Fallzahl-Adjustierung
erfolgen. Die Daten zu dem folgenden Beispiel stehen in der Datei ..\Valide\Fan.DAT zur Verfligung:

* % %

Kruskal - WAl | i s- Test a
I rrtumswahrschei nlichkeit al pha : 0. 0500
I rrtumswahrscheinlichkeit beta 0. 2000
Anzahl der G uppen (Stichproben) k : 3. 0000
Mann- Wi t ney- Schét zer Gruppe 1 versus 2: 0.6788
Mann- Wi t ney- Schat zer Gruppe 1 versus 3: 0. 3929
Mann- Wi t ney- Schét zer Gruppe 2 versus 3: 0. 2952

Ni cht-adjustierte Fallzahl en:
Sti chprobenunfang nl=n2=...=nk = 29. 0000

Sti chprobenunfang gesant: n=Summre(ni) = 87. 0000
Adjustierte Fallzahlen fir Npilot = 40:

Sti chprobenunfang nl=n2=...=nk = 36. 0000
Sti chprobenunfang gesant: n=Summe(ni) = 108. 0000

Literatur:
C. Fan, D. Zhang, C.-H Zhang (2011) On Sanple Size of the Kruskal-Wallis-Test with
Application to a Muse Peritoneal Cavity Study. Bionetrics 67, 1, pp. 213-24.

Achtung: Die generischen und die adjustiert-generischen Fallzahlen aus Fan et al. kbnnen beide mit
BIAS. reproduziert werden. Die Resultate fir die Shift-Hypothesen aus Fan et al. kbnnen nicht exakt
verifiziert werden, vermutlich deshalb, da in dem Paper (Tabelle 5) die Berechnungen mit
offensichtlich unzureichender Genauigkeit und der Median der Gruppe 3 fehlerhaft angegeben sind:
Die Fallzahlen in BiAS. sind geringfiigig gro3er. Alle Berechnungen zu den Shift-Alternativen wurden
mit zwei weiteren Beispielen (beide sind ebenfalls in der Datei ..\Valide\Fan.DAT enthalten) durch per-
Hand-Berechnungen, MatLab und durch die generischen Fallzahlen der Fan-MWS-Methode verifiziert.
Kommentierte Details dazu finden sich in der Datei ..\Valide\Fan.DAT.
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Log-Rank-Test: Machin und Campbell (1987, pp.98ff,115ff, Tab. 9.2) geben Beispiele zur
Fallzahlschatzung fir Log-Rank-Tests:

* % %

Log- Rank- Test a
Gewlinscht e Irrtumswahrscheinlichkeit o : 0. 0500

Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit R : 0. 1000

Angenonmene Uber| ebensrate 61 : 0. 1000
Angenonmene Uber| ebensrate 62 : 0. 3000

M nimal e rel evante Differenz 80=02-601 : 0. 2000
Angenonmmener Rel ativer Hazard RH(1:2) 1.9125

Wt hdrawal - Rate = 0.0000: Stichprobenunfang n1 = n2 = 67 ( 65)
Wt hdrawal - Rate = 0.1000: Stichprobenunfang nl1 = n2 = 75 ( 72)
Erforderliche M ndestzahl 'Ereignisse' (Tod o.4.) e = 108 (103)

Di e Ergebni sse bezi ehen sich auf eine zweiseitige Fragestellung!
Di e Angaben in Kl amrern bezi ehen sich auf die exakte Varianz des
Log- Rank- Tests und sind stets gunstiger als Freedman's Tabel | en.

Literatur:

L.S. Freednman (1982) Tables of the nunber of patients required in clin. trials
using the logrank test. Stat. in Med. Vol.1,2, pp.121-30

D. Machin, MJ. Canpbell (1987) Statistical tables for the design of clinical
trials. Blackwell Sci. Publ.

Kaplan-Meier-Schatzer - Test von Hy(P|t): Die Fallzahlberechnungen wurden anhand der
unten zitierten Publikation von Nagashima (2016) validiert. Im Modul sind verschiedene Transforma-
tionen (log-log (SAS), log (Kumul. Harard, CRAB), logit, ArcSinWurzel und untransformiert) moglich.

* %k k

Fal | zahl en: Ei narni ger Test von Ho(P|t)

I rrtumswahr schei nli chkeit al pha = 0. 0500
Irrtumswahrscheinlichkeit beta = 0. 2000
Nul | hypot hese: Survival -Rate = 0. 4000
Al ternativhypot hese: Survival-Rate = 0. 6000
Rekruti erungsdauer = 2.0000
Fol | ow up- Dauer = 4. 0000
Zeitpunkt t der Anal yse = 3. 0000

Transformation - Methode 1. log-log (SAS/Lifetest)
Fal | zahl einseitiger Test: nl = 42. 0000
Fal | zahl zweiseitiger Test: n2 = 54. 0000

Literatur und Erl aut erungen:
Nagashi ma K. (2016) A sanple size estimation tool for one sanple nonparametric
tests for a survival proportion [Internet 2016 Mar 21] nshi.jp/en/js/onesurvyr/

Cox-Regression: Durchgerechnetes Beispiel aus Wang und Chow (2007). Die Fallzahlen gelten
fur randomisierte Studien bzw. nach Kovariablen stratifizierte Studien, bei unbalancierten Kovariablen
ist Vorsicht geboten:

* % %
Cox- Regr essi on a
2-seitige Irrtumswahrscheinlichkeit a: 0. 0500
I rrtumswahrscheinlichkeit 3 : 0. 2000
Angenonmener Rel ativer Hazard RH(1:2) = 4.4817
W thdrawal - Rate = 0.0000: Stichprobenunfang n1 = n2 = 7
Wt hdrawal - Rate = 0.8000: Stichprobenunfang n1 = n2 = 35
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Literatur:

H Wang, S.C Chow (2007) Sanple Size Calculation for Conparing Tinme-to-Event
Data. Wl ey Encyclopedia of Cinical Trials, J.WIley.

D. A. Schoenfeld (1983) Sanple Size Fornula for the Proportional - Hazards
Regressi on Model. Bionetrics 39, pp. 499-503.

Odds-Ratio (Epidemiologie): Sachs (1992, p. 316-8) bringt Beispiele zur Feststellung der
Kollektivumfange bei Odds-Ratios:

* % %

Qdds- Rati o (Epi deni ol ogi e) a
Cewlinscht e Irrtumswahrscheinlichkeit o : 0. 0500

Mut nall i cher Paraneter : 2. 0000

Angenonmener Anteil Exponierter bei Kontrolle (% : 30. 0000

Gewlinscht e Genaui gkeit Epsilon (% : 10. 0000
Stichprobenunfang fir Odds Ratio: nl = n2 = 2027

Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik Kap. 2, Springer.
S. Lemeshow et al. (1988) Sanple size requirenents for studies estimating odds
ratios or relative risks. Stat. in Md. 7, pp. 759-746.

Relatives Risiko (Epidemiologie): Sachs (1992, p. 316-8) bringt Beispiele zur Feststellung
der Kollektivumfange beim Relativen Risiko:

* k%
Rel ati ves Ri si ko (Epi dem ol ogi e) a
Gewlinschte |rrtunswahrscheinlichkeit o 0. 0500
Mut maBl i cher Par anet er 1. 7500
Angenonmmener Anteil N cht-Exponierter nmit Krankheit (% 20.0000
Gewlinscht e Genaui gkeit Epsilon (% : 10. 0000

Stichprobenunfang fir Relatives R siko: nl = n2 = 2027

Literatur:

L. Sachs (1992) Angewandte Statistik Kap. 2, Springer.

S. Lemeshow et al. (1988) Sanple size requirenents for studies estimating odds
ratios or relative risks. Stat. in Med. 7, pp. 759-746.

Many-one-Vergleiche (t-Test): Diese Situation wird bei Horn und Vollandt (1995) behandelt.
Es kénnen k>=2 Gruppen gewahlt werden.

* k%

Many- One- Ver gl ei che (t-Test) a

Fal | zahl berechnung fir den Vergleich von k=3 Guppen nit Kontrolle (0) auf Basis
des Zwei stichproben-t-Tests und Bonferroni-Adjustierung:

Gewlinscht e Irrtunswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
CGewlinscht e I rrtunmswahrscheinlichkeit R : 0. 1000
Schéat zung der genei nsanmen Varianz o2 : 2.4000
Mnimale relevante Differenz 8o : 1.1000

G eiche Stichprobenunféange (Zweiseitige Fragestellung):
Sti chprobenunfang no=nl=...=nk =
Sti chprobenunf ang gesant n=no+Zni = 220
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Opti mal ungl ei che Stichprobenunfdnge (Zwei seitige Fragestellung):
Sti chprobenunfang Kontrolle: no = 76
Sti chprobenunfang Vergl ei che: ni = 44
Sti chprobenunf ang gesamt n=no+Xni = 208

VORSICHT: Im Test gilt fir alle Vergleiche das adjustierte Niveau a*=0.016667!
Literatur:

Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapman & Hall London.

Machi n & Campbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.

Werner (1992) Medi zini sche Statistik. Uban & Schwarzenbeck Minchen.
Horn & Vol I andt (1995) Miltiple Tests und Auswahl verfahren. Fischer.

Many-one-Vergleiche (Wilcoxon-Mann-Whitney-U-Test): Diese Situation wird bei Horn
und Vollandt (1995) behandelt. Es kénnen k>2 Gruppen gewahlt werden.

* % %

Many- One- Ver gl ei che (U Test)

Fal | zahl berechnung fir den Vergleich von k=4 Guppen nit auf Basis

des W/ coxon- Mann- Wi t ney- Tests und Bonf erroni - Adj usti erung:

Kontrolle (0)

Gewlnschte Irrtumswahrscheinlichkeit o : 0. 0500
Gewlinscht e |rrtunswahrscheinlichkeit R : 0. 1000
Testrel evant e Wahrschei nlichkeit P(X<Y) 0. 3000
d eiche Stichprobenunfange (Zwei seitige Fragestellung):
Sti chprobenunfang no=nl=...=nk =

Sti chprobenunfang gesant n=no+Zni = 300

Opti mal ungl ei che
Sti chpr obenunf ang
Sti chpr obenunf ang

Sti chprobenunf ang

Sti chprobenunf dnge (Zwei seitige Fragestel |l ung):

Kontrolle: no = 90
Vergleiche: ni = 45
gesant n=no+Zni = 270

VORSICHT: Im Test gilt fir alle Vergleiche das adjustierte Niveau a*=0.012500!
Literatur:

G E. Noether (1987) Sample Size Determination for Some Commron Nonparanetric Tests.
J. Aner. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7

M Horn & R -Vollandt (1995) Miultiple Tests und Auswahl verf. Fischer

cxr-Kontingenztafel: zur Verifikation wurde das Programm PASS verwendet (Hintze (2011)). Die
Eingabe erfordert alternativ Cohen’s Effektstarke W oder Cramér’s V:

* k%
cxr - Konti ngenzt af el a
I rrtumswahrschei nli chkeit al pha = 0. 050000
I rrtunswahrscheinlichkeit beta = 0. 200000
Power = 0. 800000
Ef f ekt starke: Cohen's W= 0. 300000 << Ei ngabe Cohen’'s W
Ef fektstarke: Cramér's V = 0. 173205
Anzahl Zeilen r = 5
Anzahl Spalten c = 4
Errechnete Fallzahl n = 193
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I rrtumswahrschei nli chkeit al pha = 0. 050000
I rrtunmswahrschei nlichkeit beta = 0. 200000
Power = 0. 800000
Ef f ekt starke: Cohen's W= 0.519615
Ef f ekt starke: Cramér's V = 0. 300000 << Ei ngabe Cranér’s V
Anzahl Zeilen r = 5
Anzahl Spalten c = 4
Errechnete Fall zahl n = 65

Literatur:

J.L. Hintze (2011) PASS User's Cuide p.630, NCSS, Kaysville, Ut ah.

J. Cohen (1988) Statistical power analysis for the behavioral sciences.
2nd edition Hllsdale, NJ: Erl baum

Bland-Altman-Methodenvergleich: Die Berechnung erfolgt tiber die maximale Spannweite
(Range) der Differenzen, es ist Range=2x(Maximale Differenz). Die Formel sind analog zum Ein-
stichproben-t-Test.

* k%

Bl and- Al t nen- Met hodenver gl ei ch a
Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
CGewlinscht e Irrtunmswahrschei nlichkeit beta : 0. 1000
Schéat zung fur die maximale Differenz: 6. 0000
Mnimale relevante mttlere Differenz delta0: 1. 0000

Stichprobenunfang n = 97 (Zwei seitige Fragestellung)

Gewinschte Irrtumswahrscheinlichkeit al pha : 0. 0500
Cewlinscht e Irrtunmswahrschei nlichkeit beta : 0. 1000
Schéat zung fur die maximale Differenz: 6. 0000
Mnimale relevante mttlere Differenz delta0: 1. 0000

Sti chprobenunfang n = 100 (Zwei seitige Fragestellung, Aquival enztest)

Literatur:
Mace (1962) Sanple Size Determ nation. Chapnan & Hall London.
Machin & Campbel | (1987) Statistical Tables. Blackwell Scien. Publ.

Cluster-randomisierte Studien: Campbell et al. (2000) geben einen Korrekturfaktor an
(“Design-Effekt"), so dass aus den Fallzahlen einer Patienten-randomisierten Studie, der Intracluster-
Korrelation und der Fallzahl pro Cluster die Cluster-korrigierte Fallzahl errechnet werden kann. Die
Validierung erfolgt mit Bleistift, Papier und Taschenrechner:

* k%

Cl ust er-randomi si erte Studi en a
Fal | zahl der Patienten-random sierten Studie: 340. 0000
I ntracl uster-Korrel ati onskoeffizient |ICC 0. 1000
Patienten/Falle pro Cluster: 8. 0000
Desi gn- Ef f ekt Dt 1. 7000
Fal | zahl der duster-random sierten Studie: 578. 0000
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Literatur:

MK. Canpbell, J. Mllison, N Steen, JM Ginshaw, M Eccles (2000) Analysis of
cluster randomi zed trials in primary care: a practical approach. Fanily Care 17, 2,
pp. 192-6

SM Kerry, JM Bland (1998) The intracluster correlation coefficient in cluster
random sation. British Medical Journal 316, pp. 1455-60.

Intraclass-Korrelationskoeffizient ICC: Die Fallzahlberechnungen wurden anhand der
Arbeiten von Bonett (2002) und Zou (2012) validiert:

* % %

I ntracl ass-Korrel ati onskoef fizi ent a
Konfi denz P des Konfidenzintervalls (zweiseitig) = 0. 9500

Gewlinscht e Lange des Konfidenzintervalls = 0. 1000

Anzahl der Rater = 3. 0000

Berechnung fir 1CC = 0. 8000

Stichprobenunfang n = 140. 0000

Literatur:

DG Bonett (2002) Sanple size requirenents for estimation intraclass correlations
with desired precision. Stat. in Md. 21, pp. 1331-5.

GY Zou (2012) Sanple size formulas for estimation intraclass correlation
coefficients with precision and assurance. Stat. in Med. 31, pp. 3972-81.

ROC-Kurven und AUC: Die Fallzahlberechnungen wurden anhand der unten zitierten
Publikationen von JA Hanley und BJ McNeil (1982,1983) validiert. Die Berechnungen der ,gemein-
samen” Korrelation bei abhangigen ROC-Kurven (,paired”) erfolgen analog zu PASS (Hintze 2011).

* k%

Fal | zahl en: Konfidenzintervall fir eine AUC a
Gewlinschte Konfidenz P des Intervalls: P = 0. 9500
Geschéat zter Paraneter Theta: AUC = 0. 7000
Gewlinscht e Lange des Konfidenzintervalls: L = 0.1000
Schat zung fur di e Standardabwei chung sigma = 0.0255
Approxi mative Stichprobenunféange: ng = nk = 208
Gesant - Sti chprobenunfang N = ng+nk = 416

Literatur:
JA Hanley, BJ McNeil (1982) The Meaning and Use of the Area under
a Receiver Operating Characteristic (ROC) Curve. Radiology 148, 1, pp. 29-36

Fal | zahl en: Test der Nul | hypot hese Ho( AUC=0.5) a
Ei nseitige Irrtumswahrscheinlichkeit al pha = 0.0500

I rrtunswahr schei nlichkeit beta = 0. 2000

Geschéat zter Wert der AUC. theta = 0. 7000

Sti chprobenunf &nge (approxi mativ) ng = nk = 26

Gesant - Sti chprobenunfang N = ng+nk = 52

Literatur:

GE Noet her (1987) Sanple Size Determination for Some Conmon Nonparanetric
Tests. J. Amer. Stat. Ass. Vol. 82, No. 398, pp. 645-7.

JA Hanl ey, BJ McNeil (1982) The Meani ng and Use of the Area under a Receiver
Operating Characteristic (ROC) Curve. Radiology 148, 1, pp. 29-36.
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Fal | zahl en: Vergl ei ch von zwei unabhangi gen ROC- Kur ven a

I rrtumswahrschei nli chkeit al pha = 0. 0500
I rrtumswahrscheinlichkeit beta = 0. 2000
Angenonmene Fl dche unter der ROCL-Kurve: AUC1 = 0.7500
Angenonmmene Fl &che unter der ROC2- Kurve: AUC2 = 0.8500

M nimal e relevante Differenz del ta=AUC2- AUC1 = 0.1000

Fal | zahl en fir den einseitigen Test: ng=nk = 137
Fal | zahl en fur den zwei seitigen Test: ng=nk = 175
>> Es sind ng "Gesunde" und nk "Kranke" erforderlich.

>> Die Fallzahlen gelten jeweils fir bei de ROC- Kurven!

Literatur:
JA Hanl ey, BJ McNeil (1982) The Meani ng and Use of the Area under
a Receiver Qperating Characteristic (ROC) Curve. Radiol ogy 148, 1, pp. 29-36

Fal | zahl en: Vergl ei ch von zwei abhangi gen ROC- Kurven a
I rrtumswahr schei nli chkeit al pha = 0. 0500
I rrtunmswahrscheinlichkeit beta = 0. 2000
Angenonmmene Fl &che unter der ROCL-Kurve: AUC1 = 0.7500
Angenonmene Fl d&che unter der ROC2-Kurve: AUC2 = 0.8500
M nimal e rel evante Differenz delta=AUC2- AUCL = 0.1000
Korrel ati on der Methoden bei "Gesunden": r = 0. 5000
Korrel ati on der Methoden bei "Kranken": r = 0. 7000
Fal | zahl en fir den einseitigen Test: ng=nk = 62
Fal | zahl en fUr den zweiseitigen Test: ng=nk = 79

>> Es sind ng "Gesunde" und nk "Kranke" erforderlich.

Literatur:

JA Hanl ey, BJ McNeil (1982) The Meaning and Use of the Area under a Receiver
Operating Characteristic (ROC) Curve. Radiol. 143 pp. 29-36

JA Hanl ey, BJ McNeil (1983) A nethod of conparing the areas under receiver
operating charact. curves derived fromthe sane cases. Radiol. 148 pp. 839-43

Auf eine explizite Darstellung bzw. Validierung der Power-Berechnungen wurde
verzichtet, da diese sich in aller Regel komplementar aus den aufgeflihrten
Fallzahlberechnungen ergeben.
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A.24 Randomisierungen -

Zufallsstichprobe (Gleichverteilung)
Vollstandige Randomisierung

Randomisierte Blocke
Cross-Over-Versuchspléane

Lateinische Quadrate

Gaul3-verteilte Zufallszahlen (uni- und bivariat)

Zufallsstichproben: Der Stichprobenumfang und die zuléssige kleinste bzw. groRte Zahl sind im
Programm wahlbar. Bitte beachten Sie, dass jede Zufallszahl nur genau einmal vorkommen darf, so
dass die kleinste und die gro3te Zahl in geeigneter Weise gewahlt werden missen!

* k%

Zuf al | ssti chprobe

Sti chprobenunfang n = 10
Kl ei nste Zahl : 1
G 6Rte Zahl : 100

27 35 32 71 62 67 37 41 43 90

Vollstdndige Randomisierung: Der Stichprobenumfang (Anzahl Versuchseinheiten) und die
Anzahl der Gruppen sind im Programm wéhlbar.

* k%

Vol | st andi ge Randoni si er ung

Ver suchsei nheiten: n = 10, Anzahl G uppen = 2

Lfde Nr G uppe
1

PO ~NOORWN
NNEFENEFEPENNR R

Randomisierte Blocke: Der Stichprobenumfang pro Block und die Anzahl Blocke sind im
Programm wahlbar.

* k%

Randoni si erte Bl 6cke

Bl ockunfang n = 4 Anzahl Bl 6cke =5
Bl ock 1: 1 3 4 2
Bl ock 2: 4 3 2 1
Bl ock 3: 2 3 1 4
Bl ock 4: 1 4 3 2
Bl ock 5: 4 2 1 3
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Cross-Over-Versuchsplane: Der Stichprobenumfang (,Versuchseinheiten®) und die Umfange

der Blocke sind im Programm wahlbar.
* k%

Cr oss- Over - Ver suchspl dne a

Ver suchsei nheiten: n = 10
Unfang Gruppe 1. 5
Unfang Gruppe 2: 5

Lfde Nr. G uppe

AB
BA
AB
BA
BA
AB
AB
AB
BA
BA

© 00N O Ul WDN P

[EEY
o

Lateinische Quadrate: Die Ordnung des gewiinschten Lateinischen Quadrats ist im Programm
wahlbar. Es wird das standardisierte lexikographische und ein randomisiertes Lateinisches Quadrat

ausgegeben:
* k%

Lat ei ni sche Quadr at e a

O dnung k = 5

St andar di si ertes Latei ni sches Quadrat:

ABCDE
BCDEA
CDEAB
DEABC
EABCD

Randomi si ertes Latei ni sches Quadrat:

ECDBA
BEADC
CABED
DBCAE
ADECB
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A.25 Dichte- und Verteilungsfunktionen

Gaul3-Verteilung
t-Verteilung

x?-Verteilung

F-Verteilung
Binomial-Verteilung
Poisson-Verteilung
Nicht-zentrale t-Verteilung
Nicht-zentrale y2-Verteilung
Nicht-zentrale F-Verteilung
Studentized Range

Es wird die Verteilungsfunktion und deren Inverse berechnet.

Gaul3-verteilte Zufallszahlen (uni- und bivariat): zZur Erzeugung GauR-verteilter Zufalls-
zahlen kénnen fir beliebige Gruppenzahlen und beliebige Fallzahlen in den Gruppen jeweils Werte
von u und o vorgegeben werden. Auf ein wenig informatives Zahlenbeispiel wird aus Platzgriinden

verzichtet.

Die ermittelten Zufallszahlen werden zur weiteren Verwendung in eine (frei zu wahlende) Datei

abgespeichert.

Gaul3-Verteilung: Zzur Uberpriifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren
Inversen kénnen beliebige einschléagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur
lllustration der Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* k%

Gaul3- Vert ei |l ung

I rrtumswahrscheinlichkeit o = 0.050000 (zweiseitig)
Kritischer Wrt G = 1.959964

Gaul3- Vert ei |l ung

Prif groRe N = 1.959964

Uber schrei t ungswahr schei nl i chkei t en:
Ei nseitig: p 0. 025000

Zwei seitig: 2p 0. 050000

t-Verteilung: zur Uberpriifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren Inversen
kdnnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur Illustration der

Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.
* k%

t-Verteilung

I rrtumswahrschei nlichkeit o= 0.010000 (zweiseitig)
Frei heitsgrad df = 10
Kritischer Wert t = 3.169269
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t-Verteilung

PrufgrofRe t = 3.169269

Frei heitsgrad df = 10

Uber schr ei t ungswahr schei nl i chkei t en:
Ei nseitig p = 0.005000

Zwei seitig: 2p = 0.010000

Chi-Quadrat-Verteilung: zur Uberpriifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren
Inversen kénnen beliebige einschléagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur
lllustration der Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* k%

x2-Verteilung a

I rrtumswahrschei nlichkeit 2a= 0.050000
Freiheitsgrad = 1
Kritischer Wert ¢2 = 3.841459

x2-Verteilung

Praf gr 6Re y2 3. 841459
Fr ei hei t sgrad 1
Uber schrei t ungswahr schei nl i chkeit p = 0. 050000

F-Verteilung: zur Uberpriifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren Inversen
kénnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur lllustration der
Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* k%

F-Verteil ung a

I rrtummvahr scheinlichkeit o = 0.010000 (zweiseitig)
Frei heitsgrade df1 = 10 und df2 = 20
Kritischer Wert F = 3.368182

F-Verteil ung

Pruf grolRe F = 3. 368182
Frei hei tsgrade df1 = 10 und df2 = 20
Uber schrei t ungswahr schei nlichkeit p = 0.010000

Binomial-Verteilung: zur Uberprifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren
Inversen konnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur
lllustration der Eingabe wird im Folgenden nur ein Beispiel angegeben.

* % %

Bi nom al - Verteil ung a

Anzahl Versuche n = 20
Anzahl Erfolge k = 5
Er f ol gswahr schei nli chkeit p = 0. 600000

P( k <5) = 0.001612
P( k >5) = 0.999683
P( k =5 ) = 0.001294
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Poisson-Verteilung: zur Uberprifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und deren
Inversen koénnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und zur
lllustration der Eingabe wird im Folgenden nur ein Beispiel angegeben.

* % %

Poi sson- Verteil ung a

Erwartungswert A = 10. 00000

Anzahl Ereignisse k

P(k<3) 0. 010336
P(k=3) 0. 007567
P(k=3) 0. 997231

0
3

vV 1A

Nicht-zentrale t-Verteilung: zur Uberpriifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und
deren Inversen kénnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und
zur lllustration der Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* % %

Ni cht-zentrale t-Verteil ung a

I rrtumswahrscheinlichkeit o= 0.050000 (zweiseitig)
Frei heitsgrad df = 10
NC- Paraneter c = 0.5000

Kritischer Wert t = 2.482953

Ni cht-zentrale t-Verteil ung

PrifgroBRe t = 2.482953
Frei heitsgrad df = 10
NC- Paraneter ¢ = 0.5000

Uber schr ei t ungswahr schei nl i chkei t en:
Ei nseitig: p = 0.025000
Zwei seitig: 2p = 0.050000

Nicht-zentrale Chi-Quadrat-Verteilung: zur Uberprifung der Berechnung von Verteilungs-
funktionen und deren Inversen kénnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur
Validierung und zur lllustration der Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* k%

Ni cht-zentrale y2-Verteil ung a

I rrtumswahrschei nlichkeit o= 0.050000 (zweiseitig)
Frei heitsgrad = 10
NC- Paranmeter ¢ = 0. 800000

Kritischer Wert 2 = 19.742844

Ni cht-zentral e y2-Verteil ung

Pr if gr 6Re y2 = 19.742844
Freiheitsgrad = 10
NC- Par aneter ¢ = 0. 800000

Uber schrei t ungswahr schei nl i chkeit p = 0.050000
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Nicht-zentrale F-Verteilung: zur Uberprifung der Berechnung von Verteilungsfunktionen und
deren Inversen kénnen beliebige einschlagige Tabellen herangezogen werden. Zur Validierung und
zur lllustration der Eingabe werden im Folgenden nur zwei Beispiele angegeben.

* % %

Ni cht-zentrale F-Verteil ung a

I rrtumrvahr scheinlichkeit o = 0.100000 (zweiseitig)
Frei heitsgrade df1 = 10 wund df2 = 20
NC- Paranmeter ¢ = 0.100000

Kritischer Wrt F = 1.956084

Ni cht-zentrale F-Verteil ung

PrifgroRe F = 1.956084
Frei heitsgrade df1 = 10 und df2 = 20
NC- Paranmeter ¢ = 0. 100000

Uber schrei t ungswahr schei nlichkeit p = 0.100000

Studentized Range: Nach Angaben von Lund et al. (1983) stimmen die Resultate fiir df>2 i.d.R.
auf mindestens 4 Stellen mit den Standard-Tabellen aus Harter et al. (1959) Uberein, fir df<3 ist die
Genauigkeit gelegentlich geringfiigig geringer. Die Berechnung der p-Werte entspricht Lund et al.
(1983) JRSA Applied Statistics, Vol. 32 No. 2, pp. 204-10. Eine Referenz zur Validierung ist Harter et
al. (1959) Techn. Rep. Dayton WADC.

* % %

St udenti zed Range a
Studentized Range: R = 5. 00000

Anzahl G uppen: k = 5

Frei heitsgrad: df = 12

p-Wert: p = 0. 027670
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Lund, RE., J.R Lund (1983) Probabilities and upper quantiles for the Studentized
Range. Applied Statistics, Vol.32 No.2, 1983, pp. 204-210
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BiAS. gibt zum Abschluss jeder Berechnung spezielle Literaturhinweise, die eine
weitergehende Lektire erleichtern und die verwendeten Methoden zitierbar machen.

Auf den nachsten Seiten finden sich die wichtigsten, in BiAS.” Version 11 zitierten
bzw. verwendeten Lehrbicher und Originalarbeiten. Spezielle Literaturangaben zu
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BiAS. fur Windows ™

Datenmanagement und Datenbankmodul

Daten-Editor, Daten-Transformationen,  Missing-Data-
Code, Formelinterpreter, Import und Export von dBase-,
ASCII- und Windows-Dateien (XLS, DBF, CSV, SAV und
TXT) Selektion, Projektion, Addition, Relationieren, Sor-
tieren, Klassifizieren (auch mit 2 - Test), Z&hlen.

Fallzahl- und Powerberechnung

Konfidenzintervalle, Ein- und Zweistichproben-Tests, Vari-
anzanalyse, Kruskal-Wallis-Test, Schatzung von Wahrschein-
lichkeiten, Vergleich binomialer GréRen, Regression, Korre-
lation, Cross-Over-Analyse, Log-Rank-Test, Aquivalenz-
tests, Many-One-Vergleiche, Epidemiologie (Odds Ratio,
Relatives Risiko), Bland-Altman-Methodenvergleich, Bauer-
Kéhne-Design, Cluster-randomisierte Studien.

Randomisierung

Vollstandige Randomisierung, Randomisierung in BIlok-
ken, Cross-Over-Versuchsplane, Lateinische Quadrate,
Zufallsstichproben (Gleich- und Normalverteilung).

Deskriptive Statistik
Durchschnitt, Standardabweichung, Extremwerte, Median,
Quartilen, Variationskoeffizient etc., viele Graphiken.

Graphik

Histogramme (stetig, diskret, kumulativ, Pareto), Kreis-
diagramme, Scattergram, diverse Box- und Bar-Plots, Zeit-
reihen-Plots, Gaul3-Anpassung, Regressionsfunktion mit
Konfidenzintervall, Hahn-Prognose-Intervall, Kaplan-Meier-
Plot, Cluster- und Diskriminanzanalyse, Bland-Altman-,
Passing-Bablok- & Lin-Plot, Toleranzbereiche, ROC-
Kurven, BMP-, JPG,- GIF- und PCX- Graphik-Export.

Konfidenzintervalle

Konfidenzintervalle fur p und ps-pp, Regression und
Korrelation, Median (u.a. Moses- und Tukey-Intervalle),
Survival-Analyse (Intervalle nach Hall und Wellner),
Simultane Konfidenzintervalle (Hotelling), Binomial- und
Poisson-Konfidenzintervalle fur 6, 6:-6,, 8:/6,, A und A;-As,
Relatives Risiko, Odds-Ratio und viele andere Verfahren.

Verteilungen
%2, t-, F- und GauR-Verteilung mit Inversen, Nicht-zentrale
Verteilungen, Binomial- und Poisson-Verteilung.

Test auf GaulR-Verteilung

x2-Test, Shapiro-Wilk-Test (n beliebig!), Kolmogoroff-Smir-
noff-Tests, David-Test, Ausreier-Tests (u.a. Grubbs-
Test), Mudholkar-Test auf p-variate Gaul3-Verteilung.

Vierfelder- und cxr-Kontingenztafel

x>-Test, Fisher-Test (auch zweiseitig-exakt!), McNemar-
Test, Median-Test, Cohen's Kappa, Pearson's Kontingenz-
koeffizient, Cross-Over-Analyse, Konfidenzintervall fur 0;-
0,, Mehrdimensionale Tafeln, Vergleich von Tafeln, Bewer-
tung diagnostischer Tests, Aquivalenztest, Mantel-
Haenszel-Test, Tests und Konfidenzintervalle fiir Odds-
Ratio und Relatives Risiko, Diagnostische Tests, Ter-
williger-Ott- und Bowker's Test und einige andere.

Regressions-und Korrelationsanalyse
Pearson-Regression und Korrelation, Multiple, Logistische
& Polynom. Regression mit Abbau, Vergleich von Regres-
sionen, Multiple & Partielle Korrelation, Rang-Regression,
Spearman's Rang-Korrelation, Residuen-Analyse, Korrela-
tionsmatrix, Cronbach’s o und IntraClass-Korrelation (Re-
liabilitatsanalyse), IntraCluster-Korrelation (Cluster-rando-
misierte Studien), Lin's CC, zahlreiche Graphiken.

Parametrische Testverfahren

Ein- und Zweistichproben-t-Test, Welch-Test, Ein- und
Zweifaktorielle Varianz- und Kovarianzanalyse incl.
multipler Vergleiche (Scheffé), Lineare Kontraste, Ortho-
gonale Polynome, Hotelling's Tests, Cross-Over-Analyse
(Grizzle), Aquivalenztests, Intracluster- und Intraclass-
Korrelation.

Nicht-parametrische Testverfahren

Wilcoxon- & Wilcoxon-Mann-U-Whitney-Test, Tukey- und
Moses-Konfidenzintervalle, Hodges-Lehmann- und Mann-
Whitney-Schéatzer mit Kls, exakte p-Werte, Kolmogoroff-
Smirnoff-Test, Kruskal-Wallis-Test (post-hoc-Tests:Dunn-
Holm, Conover-Iman, Nemenyi), Friedman-Test (post-hoc-
Tests: Wilcoxon-Wilcox, Schaich-Hamerle, Conover-Iman),
Dixon-Mood's Vorzeichen-Test, Test auf Gleichverteilung,
Anpassungstest, Cochran's Q-Test, Vergleich von Haufig-
keiten bzw. Poisson-Verteilungen, Cross-Over-Analyse
nach Koch, Aquivalenztests, Mantel-Haenszel-Test.

Survival-Analyse

Life-Tables (Kaplan-Meier-Schéatzer und Hall-Wellner-Kon-
fidenzbereiche, Graphik), Gehan-Test, Log-Rank-Test
(Peto-Pike, Cox-Mantel), Stratifizierter Log-Rank-Test mit
Kaplan-Meier-Schéatzern, Relativer Hazard, k-Gruppen.

Cluster- und Diskriminanzanalyse

KMeans- & Single-Linkage-Clusteranalyse mit verschie-
denen Metriken, Lineare & Quadratische Diskriminanz-
analyse, Stoller's nicht-paramametrische Diskriminanz-
analyse, Diskriminanzanalyse mit Abbaumodell.

Zeitreihen-Analyse

ANOVA, Mann-Test, Iterations- und Phasenhaufigkeitstest,
Simultane Tests, Graphik (Einzelverlaufe und Box-Plots
der Verlaufe).

Faktorenanalyse
Explorative und konfirmatorische Faktorenanalyse mit
Zentroid- und Varimax-Methode.

Konfigurationsfrequenzanalyse
Ein- und Mehrstichproben-Konfigurationsfrequenzanalyse
(%%, Binomial- und Lehmacher-Test).

Pharmakologie und Bio&quivalenz

Berechnung u.a. der GroBen AUC(ty,tn), AUC(ty,0), Cmax,
tmax, ti2, Cross-Over-Analyse, Inklusionsregel u.a. mit
nichtparametrischen Tukey- und Moses-Intervallen, EC50.

Diagnostische Tests und Methodenvergleiche
Falsch-positiv und -negativ, Sensitivitat, Spezifitat, Effi-
zienz, Pradiktive Werte, Youden-Index (alle mit Konfidenz-
intervallen), ROC-Kurven & Vergleiche mit DeLong, Bland-
Altman-, Passing-Bablok- und Lin-Verfahren mit Tests.

Toleranzbereiche

Parametrische und nicht-parametrische Toleranzbereiche
(uni- und bivariat), Percentilen, Quartilen, Box-Cox-Trans-
formationen.

Multiple Testverfahren & Meta-Analyse

Multiple Testverfahren (Bonferroni, Holm, Hommel, Simes,
Ruger), Meta-Analyse (Tippett, Fisher, Inverse Normalver-
teilung), Interimsanalysen nach Pocock, O'Brien-Fleming,
Bauer-Kéhne-Design, Benjamini-Hochberg’'s FDR.
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