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siroké vyuziti, jak v oblasti medicinského vyzkumu, tak také vSude tam, kde se
sleduje selhani, piipadné jina predem definovana udalost v case.

Typickym rysem pro data v oblasti analyzy prezivani je cenzorovani, coz
je jev, kdy definovana udalost nemusi v prubéhu pozorovani nastat. To vede k
tomu, ze u nékterych subjekt neni pozorovani kompletni. Nejcastéji se vyskytuje
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nékteré subjekty sledovany od ¢asu zahdjeni studie, ale vstupuji do studie s



opozdénym vstupem. V praci jsou ukdzany ruzné oblasti vyzkumu, kde lze
metodiku analyzy prezivani a Coxuv model aplikovat.

Béznym statistickym 1kolem v analyze prezivani je modelovat zavislost
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testu pro malé datové soubory u Coxova modelu pro zprava cenzorovana a zleva
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1.1 Soucasny stav problematiky, ktera je predmétem
disertacni prace

V oblasti aplikovaného vyzkumu se ¢asto setkavame s analyzou casu do predem
definované udalosti. Soubor metod pro analyzovani dat, kde sledovana nahodna
veli¢ina je ¢as do udélosti, se obecné oznacuje jako analyza prezivani (survival
analysis). Pfedevsim pro oblast mediciny, biologie a epidemiologii je tato proble-
matika stézejni. Udalosti muze byt smrt, vyskyt urc¢itého onemocnéni, snatek,
rozvod a dalsi. Uddlosti tedy nazyvame subjektivné chapany jev, ktery muze byt
pozitivni napi. u casu registrace na uradu prace je timto jevem ziskani prace,
negativni napt. u pacienta sledovaného po transplantaci ledviny selhani této led-
viny, nebo neutralni, u ¢asu do konce stavky je touto udalosti konec stavky. Cas
do uddlosti (time to event), také oznacovan jako ¢as preziti (survival time), muze
byt méfen ve dnech, tydnech, letech, atd.

Obvyklym tkolem statistické analyzy dat je zjisténi vztahu mezi proménnymi.
V analyze pfezivani je tomu také tak. Zjistuje se vztah mezi Gasem pieziti a
moznymi vysvétlujicimi proménnymi. Faktory, které mohou ovliviiovat preziti
pacientu jsou nejcastéji vék, pohlavi, stadium onemocnéni atd.

Prace je zaméfena na analyzu casu preziti uzitim Coxova modelu propor-
ciondlnich rizik (Cox proportional hazards model), ktery byl publikovan v roce
1972, v ¢asopise Regression Models and Life-Tables [16]. Od té chvile patii tento
¢lanek k jedné z nejcastéji citovanych referenci v oblasti 1ékaiského vyzkumu spolu
se svymi aplikacemi [2, 14, 28, 33, 34, 36, 50]. Coxuv model proporciondlnich ri-

zik sleduje vliv vybranych kovariati na rizikovou funkci. Prof. D.R.Cox navrhl
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zpusob Teseni této zavislosti v piipadé, ze analyzovana data splnuji predpoklad
proporcionality. Tento specificky predpoklad, kdy pomér rizikovych funkci pro
dva subjekty je konstantni, zajisti, ze zakladni rizikové funkce, tzv. baseline ha-
zard, se vyrusi. Tim je vliv vysvétlujicich faktoru ocistén od vlivu ¢asu [1]. Pro
testovani proporcionality se ustélila fada diagnostickych technik [19, 47, 50]. Re-
gresni koeficienty se pak odhaduji metodou parcidlnich vérohodnosti, tzv. partial
likelihood. [18] Model mé sirokou oblast vyuziti [5, 6, 21]. Préce je zaméfena na
uziti modelu pro cenzorovanand a kracend data.

Cenzorovani je charakteristickym jevem v analyze prezivani. Rozeznavame
ti zédkladni typy cenzorovani. Jsou jimi cenzorovani zleva, cenzorovani zprava a
intervalové cenzorovani. Nejcastéjsim typem cenzorovani je cenzorovani zprava.
Nazev vychézi z faktu, ze skuteény cas udalosti se nachazi napravo od pozoro-
vaného casu. Predpokladejme, ze ve studii sledujeme pacienty po dobu 20 tydnu.
Ty subjekty u nichz za dobu 20 tydnt nedoslo ke sledované udélosti nazveme
zprava cenzorovanymi, nebot se piedpokladd, Ze ¢as preziti je minimalné tak
dlouhy, jako cas trvani studie. Dalsi situace, kdy dojde k vyskytu cenzorovani
zprava je, kdyz subjekt opusti studii pfed koncem sledovaného casu a nedojde
u néj ke sledované uddlosti. Subjekt potom nazveme zprava cenzorovany, nebot
vime, Ze u né&j po dobu pozorovani nenastala udalost.[15]

Vedle cenzorovani se v analyze prezivani vyskytuje také kraceni (truncation).
Ke kraceni dochézi v situaci, kdy do analyzy zahrneme pouze takova pozorovani,
které lezi v predem stanoveném intervalu. Kraceni zleva (left truncation), nebo
téz opozdény vstup (delayed entry), patii k bézné se vyskytujicimu typu kraceni
v analyze prezivani. Dochéazi k nému v situaci, kdy vék pacienta nepouzijeme v
modelu jako vysvétlujici kovariat, ale pouzijeme ho jako zévisle proménnou se

zleva kracenym pocatkem [36]. V prevazné vétsing studif je ¢as uvazovan jako
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cas studie s definovanym pocdtkem a koncem studie. Vék je v téchto studiich
uvazovan jako kovariat. V poslednich letech se zacala vyskytovat literatura, ktera
jako presné definovany pocatek ¢asu do konce udélosti uvazuje datum narozeni.
Potom proménna ¢as do udélosti neni ndhodnym vybérem z cilené populace,
ale vybérem s ovlivnénym ¢asem. Do analyzy jsou zahrnuta pouze ta pozorovani,
ktera prekroci pocatecni bod ¢asu studie. Takovato data nejsou potom pouze cen-
zorovana, ale jsou povazovana za zleva kracena, nebo téz s opozdénym vstupem.
Problematice volby ¢asové skaly a s ni souvisejici presné stanoveny pocétek (star-
ting point), se vénuji napt. prace ([31, 23, 38]). Zatimco préce [38] upfednostiuje
volbu véku pacienta jako casové skély, v préci [31] jsou navrzeny dvé jednoduché
podminky, které zajistuji, Ze ¢as studie neposkytne vychylené odhady v pifpadé,
kdy mél byt pouzit vék. V préci [23] je zkoumdno Sest ruznych proporcionalnich
modelu v zavislosti na volbé casové skaly a metodé, jak byl vék zahrnut pred
zacatkem studie do danych modelt.

Kraceni zleva se v oblasti mediciny objevuje ¢asto a to nejen pii pouziti
véku jako casové skdly. U vysledku z vyzkumu ovlivnéného opozdénym vstupem
dochéazi k vychylenym odhadum globélnich testi (Omnibus tests) vyznamnosti
regresnich koeficient [48]. Omnibus testy vyznamnosti regresnich koeficientu
(test poméru vérohodnosti, Walduv test a skérovy test) byly zavedeny v minulém
stoleti. Test poméru vérohodnostnich funkei byl v literatufe uveden v roce 1928
Neymanem a Pearsonem [44]. Walduv test byl publikovén v roce 1943 [53]
a skérovy test byl publikovan Raocem v roce 1948 [46]. U dostatecné velkych
vybéru z populace davaji tyto testy podobné numerické vysledky. Peers v roce
1971 ukazal, ze za obecnych podminek neni zadny z testu vyhodnéjsi z hlediska
sily testu. Chandra a Joshi [30] dokézali v roce 1983, ze Raouv skérovy test

je pii velkém rozsahu silngjsi. Li [41] v roce 2001 porovnéval vSechny tii testy
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testovanim citlivosti na nadbytecnych (nuisance) parametrech. Jeho zdvérem
bylo, Ze jsou podobné citlivé. Ve své praci se Yi a Wang v roce 2011 opét zamérili
na porovnani téchto testu ve specialnim designu experimentu. Na zdkladé jejich
simulacni studie autori tvrdili, ze sila Waldova testu je vétsi nez zbyvajicich dvou
testu u malych a stfedné malych vybéru. [57]

Simulacni studie a metoda Monte Carlo hraji vyznamnou roli v modernim sta-
tistickém vyzkumu. Umoznuji ovérovani statistickych vyzkumu a predpokladi na
realnych datech. Tato data jsou generovana ze specialnich modelu za specialnich
podminek a umoznuji statistikim pochopit feseny problém. Nedavné studie
uvadéji principy simula¢nich technik pro analyzu prezivéani. Bender [7] ukéazal,
jak je mozné nasimulovat casy prezivani z Coxova modelu proporcionalnich ri-
zik pro urcité typy rozdéleni proménné ¢asu a Austin [3] ukdzal, jak je mozné
tuto simulaci rozsitit pro ¢asové zavislé proménné. Tim umoznily hlubsi studium
analyzy prezivani. V nékterych studiich jsou data pro analyzu preziti generovana

z exponencidlniho rozdéleni [29, 54].
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1.2 (il disertacni prace

Disertac¢ni prace je zamérena na studium Coxova modelu proporcionélnich rizik.
Coxuv model patii v oblasti analyzy prezivani k nejcastéji uzivanym modelum.
Jedna se o semiparametricky model, ktery analyzuje vztah mezi ¢asem pteziti a
moznymi vysvétlujicimi proménnymi. Model mé Siroké vyuziti nejen v oblasti
medicinského vyzkumu, ale také ve vSech védnich oblastech, kde se sleduje
selhani, pfipadné jina predem definovana udalost.

K ovéreni vyznamnosti vlivu vysvétlujicich proménnych na ¢as preziti se ob-
vykle pouziva test poméru vérohodnosti, Walduv test a skorovy test. Vsechny
tTi uvedené testy maji asymptoticky stejné rozdéleni pravdépodobnosti. V praxi
ovSsem pracujeme s vybéry kone¢nych rozsahtu, v dusledku ¢ehoz tyto testy po-
skytuji ruzné numerické vysledky. V oblasti medicinskych vyzkumt, napi. v pre-
klinickych studiich, pak navic ¢asto pracujeme s vybéry velmi malych rozsaht.

Dalsi typicky rys dat analyzy preziti je cenzorovani, které souvisi se ztratou

informace o udélosti a kraceni, které souvisi s volbou ¢asové skaly.

Dilét cile této disertacni prace jsou nasledujici:

e analyza presnosti testu poméru vérohodnosti, Waldova testu a skoérového
testu pro malé datové soubory u Coxova modelu proporcionalnich rizik pro

zprava cenzorovand a zleva kracend data,
e provérit moznosti zvysSeni presnosti testu uzitim aproximace vyssich radu,

e aplikace metodiky analyzy preziti a Coxova modelu proporcionalnich rizik

v ruznych oblastech vyzkumu.
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Disertacni prace je zalozena na publikacich:

[S1] Bélaskova S., Fiserova E., Krupickova S. (2013). Study of Bootstrap
Estimates in Cox Regression Model with Delayed Entry. Acta Universitatis

Palackianae Olomucensis. Facultas Rerum Naturalium. Mathematica. 52

(2), 21-30.

[S2] Bélaskova S., Fiserova E. (2014). Detection of Influential Factors on
Unemployment Duration of University of Tomas Bata Graduates by the
Hazard Model. 32nd International Conference Mathematical Methods in
Economics MME 2014 Conference Proceedings. ISBN 978-80-244-4209-9.

[S3] Fiserové E., Chvostekova M., Bélaskova S., Bumbélek M., Joska Z. (2015).
Survival analysis of factors influencing cyclic fatigue of nickel titanium

endodontic instruments. Advances in materials science and engineering .

189703, d0i.10.1155/2015/189703.

[S4] Bélaskova S., Fiserova E. (2017). Improvement of the accuracy in tes-
ting the effect in the Cox proportional hazards model using higher order

approximations. Filomat (akceptovan k publikovéni).

1.3 Hlavni vysledky dosazené v disertaéni praci

Disertacni prace se zabyva ptresnosti testu pomérem vérohodnosti, Waldova testu
a skérového testu v Coxové modelu proporcionalnich rizik pro zprava cenzo-
rovand a zleva kracend data. Asymptoticky maji tyto testy stejné rozdéleni
pravdépodobnosti. V diserta¢ni praci jsou tyto testy zkoumény z pohledu malych
datovych souboru, kdy nemusi dosahovat pozadované presnosti. Extrémné malé

vybéry, které byly uvazovany v simulacnich studiich (datovy soubor rozsahu 20 a

16



30) vychazi ze zkusenosti z pilotnich studif, pfipadné preklinickych, kdy velikost
vzorku malokdy piekroc¢i tuto hranici. Zvolené procento cenzorovanych pacientu,
které je v této situaci uvazovéno jako extrémni (70 %) je také zvoleno s ohle-
dem na realnou situaci z oblasti kardiologie, kdy velké mnozstvi pacienti opousti
studii z jiného duvodu, nez je tmrti.

V disertacni praci je téz zkouméana moznost zvyseni presnosti testu uzitim
asymptotiky vysstho tfadu. Tyto aproximace vychazi z Lugannani-Riceovy a
Barndorff-Nielsenovy véty a jsou zalozeny na kombinaci vérohodnostni funkce a
Waldovy ¢i skorové statistiky. Jak z vysledki rozsdhlé simula¢ni studie vyplyva,
Walduv test se chova prevazné konzervativné oproti testu poméru vérohodnosti a
skorového testu, které jsou ve vétsiné pripadu liberalni. Proto kombinace kotene
pomeéru vérohodnosti s Waldovou statistikou vede ke zptesnéni testu vyznamnosti
regresnich koeficientti. Nejhorsich vysledku z pohledu presnosti dosahuje skérovy
test, proto ani asymptotika vyssiho fadu zalozena na kombinaci s timto testem
nevede ke zpresnéni. Z vysledku studie vyplyva, ze dané testy se chovaji nepresné
az za velmi specifickych podminek, a témi jsou velké procento kracenych dat,
velké mnozstvi cenzorovanych dat nebo pro velmi malé datové soubory.

V neposledni tadé je tieba zminit oblasti vyzkumu, jako je ekonometrie,
materidlové inzenyrstvi a klinické studie, v nichz byla s tspéchem aplikovana

metodika analyzy ptrezivani a Coxova modelu proporcionich rizik.
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Pojmem ,analyza prezivani“ se obecné rozumi statistické metody, které se
zabyvaji studiem casu do ur¢ité predem stanovené udalosti. Pojem cas, zde
chapeme jako proménnou, s pfedem definovanym pocatkem a trvanim, dokud
nenastane udalost. Jednotka ¢asu muze byt napft. rok, mésic, tyden nebo den.
Hlavni zaméteni analyzy prezivani je studium casu do udélosti v oblasti klinického
vyzkumu, napf. umrti pacienta po operaci, kde je ¢as definovan jako délka
intervalu od zahéjeni operace do imrti pacienta.

Statistické nastroje analyzy prezivani mohou byt aplikovany i v jinych oblas-
tech, jako jsou ekonometrie, sociologie, poc¢itacové védy, kriminologie, materialové
technologie, atd. V sociologii se muze jednat o tlohu délky trvani manzelstvi, kdy
délka intervalu, ktery sledujeme je dana svatbou, jako poc¢atecnim bodem, a rozvo-
dem, jako udalosti. Zde musi byt presné stanoveno, co se rozumi pojmem rozvod.
Zda se jedna o podani navrhu na rozvod manzelstvi, ¢i je koneénym bodem inter-
valu rozhodnuti o zaniku manzelstvi. Ve zminénych pocitacovych védach muzeme
sledovat ¢as od zahajeni prenosu do selhdni prenosu dat. V ekonometrii se pomoci
metod z analyzy prezivani sleduje doba nezaméstnanosti, tzn. doba stravena v
registru uradu prace. V oblasti materidlového inzenyrstvi se analyza prezivani
osvédcila pri studiu materialové odolnosti.

S ohledem na Siroky zabér uplatnéni této analyzy se ustalila oznacéeni tohoto
casu jako ¢as preziti (survival time) v klinickych vyzkumech, ¢as selhani (failure
time) v prumyslovém inzenyrstvi a také ¢as udélosti (event time) v biostatistice.

Zékladni cile v analyze prezivani z hlediska klinického vyzkumu jsou:

e odhad doby casu preziti v homogenni skupiné pacienti (odhad funkce

preziti)

19



e porovnani c¢asu preziti dvou a vice skupin pacientu podle Kklasifika¢ni

proménné (porovnani funkei preziti)

e sledovani vlivu nezavislych proménnych na odezvu ve formé ¢asu preziti

(modely analyzy prezivani)

Nasledujici kapitola bude vénovana zavedeni pojmu a vzorcu potiebnych pii
analyze prezivani. O této analyze je dostupné velké mnozstvi literatury. Ve své

diserta¢ni préci jsem vychazela predevsim z néasledujicich knih [1, 36, 37, 49].

2.1 Cenzorovani (censoring)

Hlavnim charakteristickym rysem dat do udélosti (time to event data) je cen-
zorovani, které se sebou nese neuplné informace o preziti pacientu. NejcastéjSim
typem cenzorovani je cenzorovani zprava, ke kterému casto dochazi v pripadé, ze
mame pevné stanovenou délku studie. Cenzorovani zprava potom nastava tehdy,
pokud dany subjekt pozorujeme po jistou dobu, ale sledovéani je ukonceno diive,
nez u tohoto subjektu nastala sledovana udalost. Obecné feceno, u cenzorovani
je kazdy subjekt (pacient) spojen s potenciondlnim casem cenzorovani (censo-
ring time) C; a potenciondlnim ¢asem do udélosti (time to event) T;, které jsou
povazovany za nezavislé nahodné velic¢iny.

V datovém souboru potom u subjektu sledujeme ndhodnou veli¢inu Y; (¢asové
udaje obsahujici ¢as do uddlosti i cenzorovéani) a tzv. indikédtor d;, ktery urcuje,
zda subjekt v daném case dospél k cenzorovani nebo uddlosti. Pro cenzorovéani
zprava tedy pozorujeme dvojice (Y, d;), kde Y; = min(T},C;) a d; = I[(T; < C;).
Situace, ve kterych u subjektu muze nastat cenzorovani zprava, jsou napiiklad
pripady kdy sledovana udalost u subjektu nenastane do konce studie, subjekt je

v prubéhu sledovani ze studie vyfazen, nebo sam dobrovolné studii opusti.
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Dalsi méneé casté typy cenzorovani jsou
cenzorovani zleva, kde Y; = max(T;,C;) a d; = I(C; < T;), a intervalové cen-
zorovani, které je kombinaci cenzorovani zleva a zprava, kdy sledujeme T; pouze
jako interval [L;, R;].

Cenzorovani zprava muze nastat z mnoha pri¢in a podle toho, jak k situaci
doslo, jej dale rozdélujeme. U cenzorovani Typu I, je vybér njednotek sledovan
v pevné daném ¢asovém intervalu (0, 7). Pocet udalosti, které nastanou v tomto
casovém intervalu je ndhodny, ale cas studie je fixni a je omezen hodnotou 7.
Skutecnost, ze doba ¢asu do udélosti je omezena, byva nejcastéji zpusobeno
designem studie sledovéani (follow-up study). Tomuto schématu se ¢asto fikéd
(pevné) fixni cenzorovani. Druhym typem cenzorovani je Typ II, pro ktery mame
opét k dispozici vybér o rozsahu n z populace a v tomto vybéru sledujeme subjekty
az do doby, nez nastane v udalosti. V tomto designu studie je pocet udalosti pevné
stanoven na d, ale celkovy cas trvani studie je ndhodny.

Standardni metody analyzy prezivani predpoklddaji, ze cenzorovani je neinfor-
mativni, tudiz nerozlisuji cenzorovani Typu I, Typu II. Prikladem informativniho
cenzorovani muze byt napiiklad studie, ve které sledujeme studenty Ph.D. pro-
gramu. Mnoho studentii odejde ze studia pfed dokoncenim studia. Tento druh
cenzorovani je povazovan za informativni cenzorovani, nebot se piedpoklada, Ze
tito studenti by patiili k tém s nejdelsim ¢asem do konce studia. Informativni
cenzorovani sebou nese komplikace jako je napt. vychyleni odhadu medianu ¢asu

do konce udalosti.
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Obrazek 1: [lustrace zprava cenzorovanych a zleva kracenych dat. Na ose = je proménnd
¢as v letech a na ose y se nachézi jednotlivé subjekty. Prazdnym koleckem jsou znaceny

zprava cenzorované casy preziti a plnym koleckem jsou znaceny ¢asy udalosti.

2.2 Kréceni (Truncation)

Dalsi jev typicky pro analyzu prezivani je kraceni (truncation), oznacovano téz
jako vstup (entry). Ke kraceni dochazi v pripadé, ze do studie zahrneme pouze
subjekty, jejichz udédlost nastane v urc¢itém casovém intervalu (77, Tg). Subjekty,
jejichz ¢as udalosti nelezi v daném intervalu nejsou do studie zahrnuty, a z
toho duvodu o nich nemame vibec zddnou informaci. V piipadé, ze T = oo,
dostdvame tzv. kraceni zleva (left truncation, delayed entry), kdy do studie za-
hrneme pouze ty subjekty, jejichz c¢as do uddlosti T° presdhl danou dolni mez
Tr, tzn. T > Ty. Ke kraceni zleva tedy dochéazi, kdyz subjekt vstoupi do studie
az v urCitém casovém okamziku po zahajeni sledovani, a je sledovan od tohoto
opozdéného vstupu, dokud nenastane udalost, nebo dokud nebude cenzorovan.
[lustrace kraceni zleva a cenzorovani zprava je uvedena na obrazku 1. Na obrazku

1 jsou na ose x zaznamenany jednotlivé casy preziti v letech. Cas cenzorovani
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zprava je pro cenzorované subjekty oznacen prazdnym koleckem a ¢as do udalosti
je u subjekti s udglosti oznacen plnym koleckem. Casovd osa mé sviij pocatek
v case ty = 0. Kraceni je vyznaceno v case t. = 0,6 let. Je zde také patrné, ze

kracenim zleva, doslo ke ztraté pozorovani u patého subjektu.

2.3 Popis preziti z hlediska pravdépodobnosti

Necht nezapornd ndhodnd velicina T s distribuéni funkei F(t) znacf ¢as preziti v
cilové homogenni populaci. Nejcastéji uzivanou funkei charakterizujici ndhodnou
velicinu T je tzv. funkce preziti. Funkce preziti udava pravdépodobnost, ze

sledovany subjekt prezije do casu t a je tedy definovana vztahem
S(t)=Pr(T>t)=1—F(t), t > 0. (2.1)
Funkce pfeziti je nerostouci, nabyva hodnot v intervalu (0,1) a S(0) = 1.
Jestlize T' je spojitd ndhodna velic¢ina s hustotou f(t), je funkce preziti téz
spojita a plati
S(t) = / f(u)du. (2.2)
t
Odtud

dS(u)

fl) === (2.3)

Je-1i T' diskrétni ndhodna velicina, kterd nabyva hodnot t; <ty < ---

s pravdépodobnostmi p(t;) = Pr(T = t;), funkce pfeziti je schodovita a plati

S() = 3" plty) (24)

Dalsi zékladni funkei v teorii analyzy ptezivani je rizikova funkce (hazard

function), nazyvand téz funkce hazardu. Tato funkce udéva miru rizika, ze v
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daném malém casové intervalu nastane udalost. Rizikova funkce je definovana

vztahem

Pt <T <t+ At |T > 1
At—0 At

. (2.5)

Mezi rizikovou funkei, funkcei preziti a hustotou rozdélenim pravdépodobnosti
casu preziti T je vzajemné jednoznacny vztah. Je-li T' spojitd ndhodna veli¢ina s

hustotou f(t), potom pro h(t) plati
h(t) = f(t)/S(t) = —dIn[S(t)]/dt. (2.6)
Kumulativni rizikova funkce H(t) je definovéna vztahem
H(t) = /Oth(u)du = —In[S(t)]. (2.7)
Pro funkci preziti z toho plyne
S(t) = exp[—H(t)] = exp [— /Oth(u)du] : (2.8)
Pro hustotu potom plati
F(#) = h(t) exp {— /0 t h(u)du} | (2.9)

Je-li nahodna velicina T diskrétni, ktera nabyva hodnot ¢; < t, < -+ s

pravdépodobnostmi p(t;) = Pr(1T = t;), potom funkce hazardu v ¢ase t; je

ht,) = PH(T =t, |T > t;) = szgi)' (2.10)
Protoze
p(t;) = S(tj-1) = S(t)),
platf
ht;) = 1 ngi)l)



Funkce preziti muze byt zapsana i ve tvaru

() =TT~ hte) =TT g2

<t <t J

Pro diskrétni ¢as muzeme kumulativni rizikovou funkei definovat vztahem

H(t) =Y h(t).

tjgt
2.4 Hlavni rozdéleni pravdépodobnosti uzivané v analyze
prezivani

Casy prezit! maji v klinickych a biologickych studiich prevézné kladné sesikmené
rozdéleni. Nejcastéji uzivand parametrickd rozdéleni pravdépodobnosti ¢asu
preziti jsou exponencialni, Weibullovo, Gompertzovo a logaritmicko-logistické
rozdéleni.

Nejvyznamnéjsi postaveni z pohledu Coxova modelu zastavaji exponencialni
a Weibullovo rozdéleni, a to s ohledem na fakt, Ze spoletné s Gompertzovym
rozdélenim spliuji predpoklad proporcionality rizik [7], podrobnéji viz sekce 2.6
a 2.11.

Exponencidlni rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem A > 0, T" ~ Exp(\),

ma hustotu definovanou vztahem
Aexp(—=At), t>0,
ft) =
0, t <0.
Funkce pteziti je tvaru
S(t) = exp[—At],A > 0, > 0.
Exponencidlni rozdéleni je charakteristické konstantni funkei hazardu [7]

h(t) = A.
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Vysoka hodnota parametru A znac¢i vysoké riziko vyskytu sledované udélosti v
case a kratké preziti, mala hodnota znaci opak.
Exponencidlni rozdéleni je oznacovano jako ,rozdéleni bez paméti“, tj. ¢as od

zacatku sledovani neovliviiuje riziko vyskytu udalosti v case, matematicky
P(T>t+z|T'>t)=P(T > z),
coz je vyjadieno praveé konstantni funkci hazardu. Z této vlastnosti plyne
E(T—t|T>t)=E({l) =1/X

z ¢ehoz vyplyvd, ze sttedni hodnota rezidudlniho zivota (mean residual life) je
konstantni.

Dalsi ze spojitych rozdéleni pravdépodobnosti, hojné vyuzivanych v analyze
prezivani, je rozdéleni Weibullovo. Weibullovo rozdéleni je zobecnénim ex-
ponencialniho rozdéleni, které uvazuje monotonni funkci hazardu. Weibullovo
rozdéleni pravdépodobnosti Wei(\, v) je uréeno dvéma parametry A > 0, v > 0.
Parametr A urc¢uje métitko hodnot (scale) a parametr v tvar hustoty (shape).

Hustota Weibullova rozdéleni je tvaru

Exponencialni rozdéleni je tedy specialnim rozdélenim Weibullova rozdéleni v

piipadé, ze v = 1. Funkce prezivani Weibullova rozdéleni je ddna vztahem [3]
S(t) = exp[—At"],t > 0.
Funkce rizika Weibullova rozdéleni mé flexibilnéjsi tvar

h(t) = Avt"~ 1t
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Je-li v > 1, je funkce hazardu rostouci; je-li v < 1 je klesajici, a je-li v = 1 je
konstantni.

Dalsi typy rozdéleni, jejich funkce ptrezivani, funkce hazardu, funkce kumula-
tivniho hazardu a hustoty pravdépodobnosti jsou shrnuty v tabulce 1. Nebudeme
je zde podrobné rozepisovat, nebot dalsi ¢dst prace je omezena pouze na Wei-

bullovo a exponencialni rozdéleni pravdépodobnosti.
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2.5 Kaplan-Meierav odhad funkce preziti

7 hlediska uloh kladenych na analyzu prezivani plni Kaplan-Meieruv od-
had zakladni diagnostickou funkci. Uziva se pro odhad rozdéleni nahodné
veliciny doby preziti pro stanovenou udalost, a patii k nejznaméjSim a nej-
pouzivangjsim neparametrickym odhadum funkce preziti. Abychom mohli od-
hadnout pravdépodobnost, ze u daného subjektu se do ¢asu ¢ nevyskytne sledo-
vana udalost, musime odhadnout odpovidajici pravdépodobnosti také pro vsechny
casy, které ¢asu t predchazi. Predpokladejme n ruznych casu preziti takovych, ze
t <ty < ..<t, <t

Potom pravdépodobnost pteziti bez vyskytu sledované udalosti do casu t

vyjadiime pomoci vztahu:

S(t) = P(T > t)P{T >t)N(T >ts) N N (T >ty 1) N (T > t,)}

= P(T > tl)P(T > 1o | T > tl)P<T > 11 ’ T > tn,Q)P(T > tn‘ T > tnfl).

Podminéné pravdépodobnosti preziti daného ¢asu muzeme odhadnout pomoci

vztahu [37]
5 R; —d; d;
P(T>tZ|T>tl_1): R, :1—§,

kde d; je pocet sledovanych udélosti v ¢ase t; a R; pocet subjektu v riziku vyskytu
sledované udalosti v ¢ase t;. Odtud Kaplan-Meieruv odhad funkce preziti je v case
t dan vzorcem

Sty =JJa- %). (2.11)

ti<t

Uvedena metoda déavéa odhad funkce preziti v kazdém okamziku, kdy dochéazi
k alespon jedné sledované udalosti. Kaplan-Meieruv odhad funkce preziti s
95% intervalem spolehlivosti ¢asu preziti generovaného z Weibullova rozdéleni

Wei(1.7,0.5) a Wei(1.7,2) je uveden na obrdazku 2. U tohoto ilustrativniho
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piipadu je velikost vzorku n = 50 a neni zde uvazovano cenzorovani zprava
ani kraceni. Funkce preziti, jak je z obrazku patrné, stratifikovana dichotomickou

proménnou pohlavi.
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Obrizek 2: Kaplan Meieruv odhad funkce preziti s 95% intervalem spolehlivosti.
Cas pieziti je generovén z Weibullova rozdéleni Wei(1.7,0.5) na obrizku nahofe
a z rozdéleni Wei(1.7,2) na obrazku dole. Velikost vzorku je n = 50 a neni zde
uvazovano cenzorovani zprava ani kraceni. Funkce preziti je stratifikovana dichoto-

mickou proménnou pohlavi.

(a) sample size n=50, Wei(1.7,0.5)
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(b) sample size n=>50, Wei(1.7,2)
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2.6 Coxuv model proporcionalnich rizik

V klinickych studiich ¢asto zkouméame vliv nezavislych proménnych na vyskyt sle-
dované udalosti. V analyze prezivani je touto zavisle proménnou ¢as do udalosti s
vyskytem cenzorovanych informaci. U linearnich modeli, kde je zavisle proménna
spojitd, je mira vlivu nezavislych proménnych vyjadrena regresnim koeficientem
B. U logistické regrese, zavisle proménna je dichotomickd, vyjadiena pomeérem
sanci (odds ratio), coz je exponencidlni funkce jednoho nebo vice regresnich koe-
ficientt. V analyze preziti je tato mira zévislosti vyjadiena pomérem rizik (hazard
ratio), coz je obdobné jako u logistické regrese exponencialni funkce regresnich
koeficientu [13]. Popularnim modelem v analyze ptfezivani je Coxuv model pro-
porciondlnich rizik [16], ktery vySetiuje vztah mezi dobou pfeziti a moznymi

vysvétlujicimi faktory.

Rizikova funkce pro dany i-ty subjekt je u Coxova modelu dana vztahem

h(t, Xi) = ho(t) exp(xﬂﬁl + IZQﬁQ + ...+ xipﬁp) = ho(t) eXp(X;,B), (212)

kde hg(t) je zakladni rizikové funkce (baseline hazard), spolecné pro vsechny sub-
jekty a B = (b1, B2, ..., Bp)" je vektor nezndmych regresnich koeficientt piislusny
vektoru kovariatu (z;1, ..., x;,)" Model muze byt povazovan za modifikaci parame-
trickych modelu zalozenych na exponencialnim rozdéleni s tim rozdilem, ze u Co-
xova modelu proporcionalnich rizik se blize nespecifikuje zakladni rizikova funkce,

a to z néj ¢ini model semiparametricky. [jpravou modelu (2.12) na nasledujici tvar

h(t, Xi)
ho(t)

=T+ xiofe + ...+ Tipyp (2.13)

obdrzime klasicky linedrni model. Vliv vysvétlujicich proménnych na riziko
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vyskytu sledované udélosti je vyjadien prostfednictvim jednotlivych regresnich
koeficientu g, k = 1,...,p. Podilu h(t,x;)/ho(t) se iké relativni riziko (rela-
tive risk), nebo téz hazardni pomér a znaci se HR. Regresni koeficient () pak
udava zmeénu logaritmu relativniho rizika nastoupeni sledované udalosti, pokud
se hodnota vysvétlujici proménné x; zvysi o jednu jednotku za predpokladu, ze
se ostatni vysvétlujici proménné nezméni. Vyhodou Coxova modelu je, Ze neni
tfeba znat rozdéleni pravdépodobnosti ¢asu udalosti. Podobné neni tieba znat
zéakladni rizikovou funkci. Zéakladnimi predpoklady Coxova modelu je neinforma-
tivni cenzorovani a proporcionalita hazardu tj., ze pomér rizikovych funkci pro

dva ruzné subjekty je v ¢ase konstantni, podrobnéji viz kapitola 2.11.

2.7 Odhad regresnich koeficientii v Coxové modelu pro-
porcionalnich rizik

Pro odhad regresnich koeficienti navrhl dr. David Cox metodu parcidlnich
vérohodnosti (partial likelihood method), kterd je zalozena na tom, Ze misto
maximalizovani standardni funkce vérohodnosti je maximalizovana parcidlni
vérohodnostni funkce. Tato vérohodnostni funkce neni zavisla na zakladni ri-
zikové funkci, je zavisla pouze na vektoru regresnich koeficientu.

Uvazujeme soubor n subjekttu s m pozorovanymi ¢asy do udalosti (m < n). Déle
nechf t; <ty < ... < t,,. Je-li vektor vysvétlujicich proménnych konstantni v ¢ase,
pak je mozné podminénou pravdépodobnost, ze k vyskytu sledované udalosti
doslo v case t; pravé u i-tého subjektu mezi vSemi subjekty v riziku, vyjadrit

pomoci vztahu:

(g Mtix)  ht)ep(68) __ exp(xif)
Li(B) > er bt Xs)  Ssep ho(t) exp(x58) 3 cp exp(x]8)’ (2.14)
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kde R; je mnozina vSech subjektu v riziku selhani v ¢ase t;. Pokud povazujeme tyto
podminéné pravdépodobnosti za nezavislé v jednotlivych ¢asech selhani, potom

muzeme parcialni vérohodnostni funkci psat ve tvaru

exp(xi3)
ZjERi eXP(Xﬁﬁ) .

Pro odhad regresnich koeficientu se vyuzivd maximalizace pfirozeného loga-

L(B) = (2.15)

)

ritmu parcidlnich vérohodnosti:
ImLB)=1B)=> L= {xgg —In [Z exp(xgﬁ)] } : (2.16)
i=1 i=1 j=€R;

Odhady regresnich koeficientu 8 = (54, 52, ..., 8,)" jsou poté dany parcidlni
derivaci In L(3) podle parametru Sy, k = 1, ..., p, které jsou polozeny rovnu nule
a vyfesenim daného systému rovnic itera¢ni metodou, napi. Newton-Raphson.[1]

Derivace logaritmu vérohodnostnich funkci se nadéle vyuzivaji pii odhadu
presnosti odhadu regresnich parametru 3 a v testech hypotéz o regresnich koefi-
cientech. Necht x; = (zi1,...,%ip) je vektor kovaridtu i-tého subjektu, jehoz
cas udalosti je v case t;. Potom parcialni derivace prvniho fadu logaritmu

vérohodnostni rovnice [; podle § je

I X, exp(x)
Ol jen Tk p(/ #) (2.17)
OBk, ZjeRi eXp(ij)
a parcilni derivace druhého tadu podle . je ddna[l6]
2
o _ZjeRi 3, exp(z)8) B > jer, Tikexp(z;B) (2.18)
32 > ek, exp(;B) > ien, exp(x)3) '
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Parcidlni derivace druhého radu podle 5i a §; je dana vztahem

>l
BB
[_ ZjeRi TkTj1 GXP(w;ﬂ) B (ZjeRi Tk exp(:%ﬂ)) (Z]‘eRi Tji exp(w;B))]
ZjeRi exp(w;ﬂ) ZjeRi eXp(CB;'/B) ZjeRi eXp(‘B;ﬂ) .

Zaporné hodnoty parcidlnich derivaci druhého tadu ptirozeného logaritmu

parcidlnich vérohodnosti [(3) uspordadané do matice p X p, tj. na pozici (k,!)

221(B)

9BLOB’

je hodnota — je empirickd Fisherova informacni matice J(3) [16]. Odkud

variancni matice maximalné vérohodného odhadu 3 je potom déna vztahem

var(B) = [1(8)].

2.8 Simulace c¢asu preziti z Coxova modelu propor-
cionalnich rizik

Uvazujeme obecny Coxuv model proporciondlniho rizika s pevnymi casove

nezavislymi kovariaty, dany vztahem (2.12). Déle predpokladejme, ze zakladni

rizikova funkce ma spojité rozdéleni pravdépodobnosti. Funkce preziti dand mo-

delem proporcionalniho rizika je pak ve tvaru

S(t,x) = exp(—Hy(t) exp(B'x)), (2.19)

Ze vztahu mezi distribuéni funkei a funkei preziti plyne, ze distribucni funkce
casu preziti je

F(t,x) =1 — exp(—Hy(t) exp(B'zx)) (2.20)

Necht je Y ndhodné veli¢ina s rostouci spojitou distribuéni funkef F'(y). Potom

ma ndhodnd velicina U = F(Y") spojité rovnomérné rozdéleni na intervalu (0, 1),
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Charakteristika ~ Cox-exponencialni rozdéleni  Cox-weibullovo rozdéleni

1/v
~ S . ((%) I In(U)
Cas preziti T = o BT T { —/\exp(ﬁlw):|
Funkce hazardu h(t,z) = Nexp(B'xz) h(t,z) = Nexp(B'z)vt*!

Tabulka 2: Vzorce pro c¢as pieziti a rizikové funkce pro jednotlivd rozdéleni

pravdépodobnosti, U ~ Ro(0, 1).

tj. U ~ Ro(0,1). Navic, pak také plati (1 — U) ~ Ro(0,1). Odtud vyplyva, ze

pokud je ¢as preziti odvozen z Coxova modelu (2.19), potom z (2.20) dostaneme

U = exp(—Hy(t) exp(8'x)) ~ Ro(0,1) (2.21)

Jestlize je ho(t) > 0 pro Vt potom ¢as prezit{ muzeme vyjadrit ve tvaru [7]
T = Hy' [—-In(U) exp(—3'x)] (2.22)

Casy pfezit{, nebo téz, Casy do udalosti jsou pro jednotlivé rozdéleni

pravdépodobnosti uvedeny v tabulce 2.

2.9 Aproximace parcialni vérohodnostni funkce pro shody

udalosti

Zminény piistup k odhadu regresnich koeficient je urcéen pro situace, kdy udalosti
nastanou v ruznych ¢asech. Tento piistup neumozinuje tzv. vazby (ties), kdy dva
a vice subjektu ma udalost ve stejném case t;. V praxi k tomuto jevu dochazi
pomeérné casto, a proto byly navrzeny ruzné aproximace parcidlni vérohodnostni
funkce, aby bylo mozno pracovat s vazanymi daty. Mezi nejcastéji pouzivané

metody patii Efronova a Breslowova aproximace. Breslowova aproximace se
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uprednostnuje v piipadé, ze pocet vazeb v datovém souboru neni piilis velky.
Kromé uvedenych dvou aproximaci muzeme zminit napt. jesté presnou metodu
(Exact method) a metodu urcenou pro diskrétni ¢asy (Discrete method) [1].
Breslowova aproximace je ddna vztahem [11]
InL(B) = Z {si,@ —d;In LZ exp(x},@)] } : (2.23)
i=1 i€R;

kde S; = Z

jep, Xj» Di je mnozina subjektu, u kterych nastane udélost v case
t; a d; je pocet danych udalosti v case t;. V pripadé, ze pocet vazeb v datech
je maly (dj/n; je malé), je aproximovand vérohodnostni funkce velmi blizka

presné vérohodnostni funkei. Pti vétsim poctu vazeb je vhodnéjsi pouziti Efronovy

aproximace, kterd je ddna vztahem [1]

m

InL(B) = Z {32,6' - iln [Z exp(x)3) — l ; L Z exp(a:;ﬂ)] } . (2.24)
=1 jER; !

i=1 jeD;

2.10 Parcialni vérohodnosti funkce pro zprava cenzoro-

vana a zleva kracena data

V této casti prace se zameéiime na aplikovani modelu proporcionalnich rizik
na zprava cenzorovana a zleva kracena data. Pii kraceni zleva Coxuv model
proporcionalnich rizik pro mnozinu kovariatu x; opét modelujeme jako podminény
pomér rizik v case t; dany kovaridty x; a tentokrat omezen navic podminkou

kréceni T' > T7,.

P(T:t|XiT>TL>
P(TZt|XiT>TL)

h(t|xi, T > Tp) = (2.25)

K odhadu regresnich koeficientu pro zleva kracena data lze tedy opét pouzit

maximalizace parcidlni vérohodnostni funkce pro cenzorovand data, pricemz

37



podminka kraceni se zahrne do rizikové mnoziny.

Odtud
. T exp(xiB)
LB)=||Li= ‘ : (2.26)
iljll H ZjERi eXp(XJ/'/B)
kde R, = [j:t;>t; At; >Ty] je dand rizikovd mnozina, tentokrat je ale

podminéna tim, ze ¢; > T;. Rizikova mnozina tedy neobsahuje udalosti, které

nastaly pfed ¢asem kréaceni.

2.11 Testy o regresnich koeficientech

Chceme-li rozhodnout, zda dana vysvétlujici proménna z; ma ¢i nema vliv na
dobu do nastoupeni sledované udalosti, vychazime z hodnoty odpovidajiciho
regresniho koeficientu f;. V pripadé, Ze je tento regresni koeficient nulovy, je

odpovidajici pomér rizik pro dva odlisné subjekty dané proménné roven 1:

h(t, «Tzk)

HR, = —2k)
BT h(t,x )

= exp((xi — z;1)0k) = exp(0) = 1. (2.27)

Proménna xj;, tedy neovliviiuje riziko vyskytu sledované udalosti.
Nulova a alternativni hypotéza pro test vyznamnosti regresniho koeficientu

B bude mit tvar

Hozﬁk:O
Hlﬁk%o

Ekvivalentné lze hypotézu prepsat pomoci pomeéru rizik ve tvaru

Hy:HR, =1

Hy:HRy # 1
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Nejbéznéji pouzivanymi testy jsou Walduv (Wald) test, test pomoci poméru
vérohodnosti (likelihood ratio test) a skérovy (score) test. Tyto testy se pouzivaji
nejen pro test vyznamnosti jednotlivych regresnich koeficientu, ale také ve formeé
tzv. globalnich (global) testu, testujicich, zda by nebyl misto naseho modelu
dostatecny pouze model se zakladni rizikovou funkei, tzn. test nulové hypotézy

Hy : B = 0 proti alternativni hypotéze Hy : B # 0.

e Test poméru vérohodnosti: Test vyhodnocuje rozdil pfirozeného lo-
garitmu parcialni vérohodnostni funkce vektorového parametru 8 a loga-
ritmu parcidlni vérohodnostni funkce za platnosti nulové hypotézy, které od-
povidaji dané hypotéze. Oznacme B = (8, 3_,)’, kde B_, znaci subvektor
vektoru 8 s vynechanim k-té slozky. Pro test nulové hypotézy Hy : 5 = 0 ve
prospéch alternativni hypotézy Hy : 0 # 0, je testova statistika definovana

vztahem [40]

Qrr =2 |In L(Bk,Bl_k) - hlL(OvB/—k> . (2.28)

Prvni cast vyrazu je vypoctem parcialni vérohodnosti vektorového para-
metru B, v druhé ¢asti vyrazu je potom vypocet parcialni vérohodnosti
vektorového parametru B za platnosti nulové hypotézy, tj. pro 8, rovno
nule. Testova statistika ma za platnosti nulové hypotézy asymptoticky chi-

kvadrat rozdélen{ s jednim stupném volnosti, Qrp ~* x3.

Obecné Ize testovat nékolik regresnich koeficientu soucasné r, r < p. Testova

statistika ma potom asymptoticky chi-kvadrat rozdéleni s r stupni volnosti.

e Walduv test: testova statistika je zalozena na maximélné vérohodném

odhadu regresniho koeficientu S a je ddna vztahem [40]

Qw = Bk/ Uar(,ék), (2.29)
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Testova statistika mé& v tomto piipadé asymptoticky standardizované

normélni rozdéleni. Upravou vztahu (2.29) na kvadrat ziskdme rovnici

Qi = Bt /var(Be) (2.30)

Statistika Q% m4 za platnosti nulové hypotézy asymptoticky chi-kvadrat
rozdéleni s jednim stupném volnosti. Obecné je opét mozné Walduv test
pouzit i pro testovani r regresnich koeficienti soucasné a v tom pripadé ma

asymptoticky rozdéleni chi-kvadrat s odpovidajicim stupném volnosti.

Skérovy test: Tento test vyhodnocuje derivaci logaritmu parcidlni
vérohodnosti za platnosti nulové hypotézy s ohledem na odmocninu pozo-
rované informace dané druhou derivaci tohoto logaritmu. Testova statistika

ma tvar [40]

9L(B)/ 9Pk
V—1(B)/95;

Testova statistika ma asymptoticky standardizované normalni rozdeéleni.

Qs =

(2.31)

Br=0
Upravou na kvadrat ziskdame vztah

0 — [01(8)/08:)

= ouB)/05| 232

Br=0

ktery ma opét asymptoticky chi-kvadrat rozdéleni za platnosti nulové hy-
potézy. Po zobecnéni na vétsi pocet regresnich koeficientit ma testova sta-

tistika asymptoticky rozdéleni chi-kvadrat s odpovidajicimi stupni volnosti.

40



2.12 Testovani predpokladu proporcionalniho hazardu

Hlavni podminkou pro uziti Coxova modelu a odhadu regresnich koeficientu
metodou parcidlnich vérohodnostnich funkei je predpoklad proporcionality rizik.
Jak jiz bylo zminéno, hlavni myslenkou této podminky je, ze pomeér rizik dvou
subjektu se v ¢ase nemeéni. Pomér rizik pro dva subjekty s vektory vysvétlujicich

proménnych x; a xp vyjadiime vztahem

hitxa)  ho(t) exp(x8)
MR = xa) = hot) exp(x,8)

Pro testovani tohoto predpokladu bylo vyvinuto nékolik metod. Nejcastéji se

= exp((x1 — x2)'B) (2.33)

vyuzivaji nasledujici tii zpusoby [37].
e grafickd kontrola splnéni predpokladu
e shoda s prolozenim (goodness of fit)
e test zalozeny na casové zavislém kovariatu

Graficka kontrola splnéni predpokladu

Grafickd kontrola je zalozena na porovnani kiivek ptezivani. Nejcastéji
pouzivanou metodou je metoda odhadu log-log kiivky prezivani. Log-log kiivka
prezivani je logaritmicko—logaritmicka transformace funkce prezivani. Vyjdeme-li
z Coxova modelu (2.12), potom ze vztahu mezi rizikovou funkei a funkei preziti

(2.8) ziskdme funkci preziti ve tvaru [37]
S(t,x) = [So(B)] == (2:34)
kde Sy(t) je zakladni funkce preziti. Funkeci prezivani nyni dvakrat logaritmujeme:

e 1.pfirozeny logaritmus funkce ptrezivani
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In S(t,x) = exp(z Biz;) x In Sy(t). (2.35)

Protoze 0 < S(t,x) < 1, jsou InS(t,x) i InSy(t) zdporné, a proto ddle

pracujeme s funkei —In S(¢, x)

e 2. prirozeny logaritmus daného logaritmu vede k nasledujicimu vztahu

In[—InS(t,x)] =1n [— exp(z Biz;) x In So(t)]

i=1

+In [—In Sy (%))

=In [— eXP(Z Bix)

i=1

— Xp: —Biz; +In[—1nSy(t)] . (2.36)

i=1

Nebo také ve tvaru
p
—In[- W S(t,x)] = > Biw; — In[—InSo(t)].
=1

Potom pro dva subjekty s vektory kovariatu xy = (11, 212, ..., T1p)’
a Xg = (Ta1, T22, ..., Tgp)' je rozdil log-log funkei pfeziti roven

p

In[—InS(t,xa)] = In [~ In S(t,x1)] = Y _ Bi(w; — 1)

i=1

Ziejmé log—log kiivky prezivani, které maji paralelni prubéh, splnuji
podminku proporcionality, viz. obrazek 3. Nékdy se jako odhady funkce pteziti
uvazuje odhad Kaplan-Meiera, potom hovorime o tzv. empirické log-log trans-
formaci. I kdyz se jednéd o subjektivni posouzeni, je tato metoda velmi casta. Za
urcitych podminek je vhodné i pro spojitou vysvétlujici proménnou, kterd se vsak

musi vhodnou transformaci prevést na kategorie vhodnou volbou intervali. Neni
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_In[-In S]

2Pi(Xy; — X))

Obrézek 3: Tlustrace paralelniho prubéhu log—log kiivek spliiujicich podminku propor-

cionality.

vSak vhodné pouzivat velké mnozstvi kategorii, protoze pfijdeme o informaci.
Vhodnéjsi ptistup pro spojitou proménnou je pouziti casové zavislé proménné a
testu vyznamnosti regresniho parametru takto zkonstruované proménné [37].

Shoda s prolozenim

Druhym zpusobem, ktery muze byt povazovan taktéz za graficky, je shoda po-
zorované funkce preziti versus ocekavané funkce preziti neboli shoda s prolozenim
(goodness of fit). Pro odhad pozorované funkce preziti pouzijeme Kaplan—Meieruv
odhad. Oc¢ekavana funkce preziti se odhaduje z Coxova modelu proporcionalnich
rizik, kde je dana testovana proménna jiz zahrnuta. Pro odhad funkce pieziti z
Coxova modelu se opét pouzije vzorec (2.34). K porovnani pozorované funkce
preziti vs ocekavané funkce preziti dame oba grafy dohromady a v pripadé, ze

jsou tyto funkce dostatecné blizko, muzeme predpokladat, ze splnuji predpoklad
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proporcionality hazardu. Tato metoda, stejné jako predesla je subjektivni.

Casové zavisld proménnd jako test proporcionality

Dalsi velmi ¢astou metodou je zahrnuti ¢asové proménné do modelu. Tato
promeénnd je dana soucinem testovaného kovariatu zj s casem. Takto rozsiteny
Coxuv model prorcionalnich rizik tedy obsahuje kromé kovariati, které budeme
chtit testovat také kovariat xy x g(t) , kde g(t) je néjaka funkce ¢asu. Takovyto
model muze mit tvar h(t,x;) = ho(t) exp [x}ﬁ + 0xj, % g(t)]. Jako funkce casu
se ¢asto voli g(t) = t, nebo g(t) = In(t). Nulovd hypotéza mé potom tvar
Hy : 6§ = 0 a testuje se nékterou z uvedenych statistik na test vyznamnosti
regresnich koeficientu. Vyhoda dané metody je, ze je mozné testovat vic regresnich

koeficientu soucasné.
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Aplikace metodiky analyzy prezivani a Coxova
modelu proporcionalnich rizik v rtznych
oblastech vyzkumu

Tato kapitola je vénovana ukazkam redlnych aplikaci metodiky analyzy
prezivani a Coxova modelu proporcionalnich rizik v ruznych oblastech vyzkumu.
V prvni studii sledujeme cas od registrace na ifadu prace (unemployment du-
ration) do udalosti, kterou je opusténi registru nezaméstnanych z davodu ziskani
zaméstnani. Cilem této studie bylo zejména zjistit, zd4 ma studovany obor, vliv
na dobu stravenou v registru nezaméstnanych. Celd studie byla publikovana v
praci [5].

Druhym piikladem vyuziti daného modelu je studium zivotnosti nikl-
titanovych zubnich vrtéakua, které se pouzivaji k c¢isténi kotenovych kanalku. V
tomto piipadé se sledoval vliv typu rotacniho zafizeni, velikosti vrtaku a polomeér
zaktiveni kanalku na cyklickou zivotnost vrtaku. Tato studie byla publikovana
v praci [21]. Obé tyto aplikace predstavuji tlohu analyzy prezivani pro zprava
cenzorovana data.

Posledni aplikace je zaméfena na zjisténi vlivu rozdilu velikosti srdecni
rendhrady a srde¢ni chlopné na preziti u détskych pacienti. V tomto piikladu
uvazujeme data zprava cenzorovana a zleva kracena. Tato studie byla publikovana
v praci [6].

Data byla analyzovana s vyuzitim softwaru SAS 9.2 a 9.3 spolecnosti SAS
Institut NC USA, ve vsech piipadech byla uzita procedura PHREG [1]. V ptipadé
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dat s opozdénym vstupem bylo vyuzito funkce definovani ¢asu vstupu (ENTRY=)
[1]. Tato procedura s vyuzitim citacich procesu zahrne do analyzy pouze ta
pozorovani, jejichz ¢as udélosti je vétsi nez stanoveny cas vstupu. Toto feSeni

zleva kracenych dat pro Coxtuv model je z pohledu softwart unikéatni.

3.1 Detekce hlavnich faktora ovliviaujicich

nezaméstnanost studenttit Batovy University

V této retrospektivni studii byla sledovana doba stravena na turadu prace (UP) po
ukonceni studia na Univerzité Tomase Bati ve Zliné. Sledovanou skupinu tvorili
studenti s ukonc¢enym vzdélanim, ktefi se poprvé zaregistrovali na tiradu prace po
ziskani titulu. Skupinu tvotilo 512 nezaméstnanych a data byla nashromézdéna v
letech 2011-2014. Sledovali jsme cas registrace uchazec¢t o zaméstnani v registru
uradu prace od prvniho zaregistrovani po zdarném ukonceni studia po jeho
opusténi. Udalost je zde chapédna v pozitivnim smyslu, kdy udalosti rozumime
opusténi registru nezaméstnanych z duvodu pracovniho zarazeni. Cenzorovani
zprava zde nastava ze dvou duvodu. Jednim je ukonceni studie dne 25. brezna
2015, kdy dochazi k cenzorovani vSech tcastniku studie, ktefi doposud nemeéli
udalost. Druhym duvodem cenzorovani zprava je napft. vystoupeni z registru z
duvodu téhotenstvi, stéhovani, atd.

Ve studii jsme sledovali vliv proménnych jako jsou vék, pohlavi a studovana
fakulta na cas straveny v registru iradu préace Zlin. V registru bylo 66 absolventi
z Fakulty aplikované informatiky (FAI, z toho 24 cenzorovanych), 255 absolventu
Fakulty managementu a ekonomie (FAME, z toho 81 cenzorovanych), 65 absol-
ventu Fakulty humanitnich studii (FHS, z toho 16 cenzorovéno), 80 absolventu

Fakulty technologické (FT, z toho 21 cenzorovano), 40 absolventu Fakulty mul-
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timedidlnich komunikaci (FMK, z toho 12 cenzorovano) a posledni sledovanou
skupinou byli absolventi Universitniho institutu v po¢tu 6 (U, z toho 4 cenzo-
rovani). Z celkového poctu 512 registrovanych absolventu bylo 341 zen (z toho
26.98% cenzorovanych) a 171 muzu (z toho 38.60% cenzorovanych). Prumeérny
pocet dnu stravenych v registru Up byl 207.48 dnu se smérodatnou chybou 12.57

dnu pro zeny a 298.76 dnu se smérodatnou chybou 27.65 dnu pro muze.

Product-Limit Survival Estimates
With 95% Hall-Wellner Bands
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Obrazek 4: Kaplan-Meierav odhad funkce piezit{ klasifikovany podle pohlavi. Cas znaci
pocet dnu stravenych v registru na dradu préace, udédlost zna¢i odchod do zaméstnani.

Zprava cenzorovand data jsou znacena kiizkem.

Kaplan-Meieruv odhad funkce pieziti s 95% intervalem spolehlivosti klasifi-
kovany podle pohlavi je uveden na obr. 4. Interval spolehlivosti je zalozen na

Hallové-Wellnerové odhadu [26]. Z odhadu funkce preziti je patrné, ze Zeny maji
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horsi schopnost pteziti. V souvislosti s nasi definovanou udalosti to vsak znamena,
ze zeny stravi na uradu prace kratsi dobu nez muzi. Z odhadu kiivky je patrné,
ze 50% zen ziskd praci do 160 dnu a 75% zen ziska své prvni zaméstnani po 250
dnech. U muzu je situace horsi: 50% muzu opousti trad préace z duvodu nalezeni
zameéstnani po 230 dnech a 75% muzu po 420 dnech.

7 hlediska studovanych fakult, nejdelsi prumérny cas straveny v registru
meéli absolventi FAME, a to 249.19 dnu se smérodatnou chybou 18.14 dnu, dale
budeme znacit 249.19 + 18.14 dnu. Naopak nejkratsi prumérné stravenou dobu
meéli absolventi Ul a to 78.67413.34 dnu. Z dalsich fakult byly vysledky nasledujici
FAT 229.0 + 26.24 dnu, FT 218.084+ 24.8 dnu, FHS 184.99 + 22.18 dnu a FMK
203.14 £ 32.4 dnt. Prumérny vék uchazecu o zaméstnani byl na vsech fakultach
vesmeés stejny. Prumérny vek vsech uchazect byl 23.94 let se smérodatnou chybou
1.26 let.

Jak jiz bylo zminéno, analyza vlivu véku, pohlavi a studované fakulty na dobu
stravenou v registru nezaméstnanych byla zalozena na Coxové modelu propor-
ciondlnich rizik. Cas je uvazovan ve dnech, jednd se tudiz o pocet dnt stravenych
v registru na uradu prace. Pro kazdou kategorickou proménnou uvazujeme jednu
kategorii jako referen¢ni kategorii. Referencni kategorii 1ze zvolit jako vychozi,
dle preferenci vyzkumného zaméru. V nasem modelu jsou zahrnuty kategorické
proménné pohlavi a studovana fakulta. Referencni skupinou pro pohlavi je ka-
tegorie muz a referenéni skupinou pro studovanou fakultu je absolvent uni-
verzitniho institutu (UI). Kategorické proménné vstupuji do modelu ve formeé
dummy proménnych (indikator dané kategorie).

V daném modelu budeme indikator pohlavi-Zena znacit Ij.ep, a dummy
promeénnou kédovat 1 pro zenu a 0 pro muze. Pro identifikaci studované fakulty

zvolime dalsich 5 dummy proménnych. Napi. Ijpa; znaci dummy proménnou,
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ktera nabyva hodnoty 1 pro absolventy FAI, a pro absolventy zbyvajicich fakult
nabyva hodnoty 0. Spojita proménna vék vstupuje do modelu ve formeé kovariatu

tak, jak jsem zvykli v linedrnim modelu. Model 1ze formalné vyjadtit ve tvaru

h(t,x) = ho(t) exp(B1Zer) + Bolipan + Bslipane+
(3.37)
+Balipus) + Bslipvk) + Belipr) + Brlizena))

kde fBi, s, ..., 87 jsou neznamé regresni koeficienty, x je vektor obsahujici
kovariat véku a zminéné dummy promeénné a hg(t) je funkce zakladniho rizika,
tzn. funkce rizika pro nulové kovariaty.

Vysledky odhadu regresnich koeficientu Coxova modelu proporcionalnich rizik
jsou prezentovany v tabulce 3. Z vysledku vyplyva, ze statisticky vyznamny vliv
na délku doby stravené v registru UP, mé z uvazovanych faktort pouze pohlavi
(p-hodnota < 0.001). Vliv kovariatu byl testovan Waldovou testovou statistikou
s jednim stupném volnosti. Pomér hazardu pro zeny vuci muzum je 1.589, tj.
zeny maji ve srovnani s muzi o témér 59 procent vétsi Sanci opustit registr uradu
prace z duvodu ziskani zaméstnani, nez muzi.

Model byl pouzit v souladu s predpokladem proporcionality hazardua a sta-
tisticka vyznamnost modelu jako celku byla testovana s pouzitim testu poméru
vérohodnosti, Waldova testu i skérového testu (p-hodnoty 0.018, 0.022, 0.022).
Vysledky této studie ukazuji, ze z hlediska studovanych fakult, neni délka pobytu

v registru aradu prace, statisticky vyznamné ovlivnéna.
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Koeficient Odhad SE  p-hodnota HR

Vek —0.010 0.045 0.824 0.990
FAI —0.014 0.731 0.985 0.986
FAME —0.286 0.716 0.690 0.752
FHS —0.044 0.725 0.952 0.957
FMK 0.007 0.736 0.992 1.007
FT —0.092 0.725 0.899 0.912
Zena 0463 0.136 <« 0.001 1.589

Tabulka 3: Odhady regresnich koeficienti Coxova modelu proporciondlnich rizik v

analyze doby stravené v registru uradu préce.

3.2 Faktory ovliviujici odolnost nikl-titanovych vrtaka
proti cyklické tinavé

Nikl-titanové (Ni-ti) rotaéni nastroje se vyuzivaji k ¢isténi kofenovych kandlku
v endodoncii. Pomoci rotacnich Ni-ti nastroju, u kterych se pouziva technika
crown—-down [27], je potieba dosdhnout kénického tvaru preparace od vstupu
do kanalku, az po jeho zakoné¢eni. Rota¢ni nastroje umoznuji rychlé a efektivni
vypracovani tohoto tvaru preparace. I ptres zvysujici se odolnost téchto néstroju
s rostouci kvalitou nerezové oceli, dochazi k neocekdavanym selhanim v prubéhu
¢isténi kotrenovych kanalku. Selhani je nejcastéji zpusobeno torznim pretizenim,
piipadné ohybovou tnavou.

V této studii byl Coxtiv model proporcionalnich rizik vyuzit ke studiu faktoru
ovliviiujicich ¢as do selhéni Ni-ti zubnich vrtaki. Cas do selhanf je v endodoncii

oznacovan jako cyklicka odolnost a vliv faktoru ovliviujici tuto cyklickou odol-
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nost jsou tradicné testovany uzitim ANOVY. Cyklickd odolnost byla métena v
sekundéch do zlomu vrtaku. Studované faktory, u kterych se predpokladal mozny
vliv na cyklickou odolnost, byly typ rotacniho systému, polomér zakiiveni kanalku
a velikost vrtaku. Udalosti v tomto piipadé bylo zlomeni daného vrtaku. Cenzo-
rovani nastalo v ptripadé, kdy nedoslo ke zlomu, ale doslo k jinému poskozeni,
které zamezovalo pokracovani, napr. zkiiveni vrtaku.

Experiment probihal na simuldtoru zubniho kanédlku z nerezové oceli (obr. 5)
na Ustavu mechanického inzenyrstvi, Univerzity obrany v DBrné. Polomeéry
zakiiveni kanalku byly 3 a 5 mm a thel zakiiveni 60 stupnu. Vsechny testované
vrtaky byly nové, predem zkontrolované na ptipadné poskozeni a stejné délky, a
to 25 mm. ISO kédovéni (barevné odliseni) téchto vrtéku urcovalo jejich velikost
(zluty velikost 20 a ¢erveny velikost 25).

Testovaly se celkem ctyti typy nikl-titanovych rotacnich nastroju: Wizard
Navigator (Medin, Nové Mésto na Moravé, Ceskd rep.); Mtwo (Sweden and
Martina, Padova, Itdlie); Revo-S (Micro-Mega, Basancon, Francie) a ProTaper
(Dentsply-Maillefer, Ballaigues, Svycarsko). ProTaperové vrtéky byly rozdéleny
na skupiny: 17 vrtaka F1 velikosti 20, kuzelovitost 0.07 (ISO zluty) a 18 vrtédku F2
velikosti 25, kuzelovitost 0.08 (ISO ¢erveny); Mtwo vrtaky byly tvofeny skupinou
17 vrtaku velikosti 20, kuzelovitost 0.06 (ISO zlutd) a 17 vrtaky velikosti 25,
kuzelovitost 0.06 (ISO cervend); skupinu Wizard Navigator tvorilo 20 vrtdku
W-3 velikosti 20, kuzelovitost 0.06 (ISO zluté) a 20 vrtaka typu W-4 velikosti
25, kuzelovitost 0.06 (ISO ¢ervené); posledni typ Ni-Ti néstroju byl Revo-S s
15 vrtéky velikosti 20 a kuzelovitosti 0.04 (ISO zluta) a 18 vrtaku velikosti 25,
kuzelovitost 0.06 (ISO ¢ervend).

Vrtaky byly testovany za stalé rychlosti 250 otacek za minutu a zaznamendval

se cas do zlomu. Celkem 73 vrtaku bylo testovéano na ocelové desticce s polomérem
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Obrazek 5: Simuldtor zubniho kandlku, na kterém probihal test zubnich vrtaka. Levy

panel ma polomér zakiiveni 5 mm a pravy panel mé polomér zakfiveni 3 mm.

zaktiveni 3 mm, 61 vrtdka bylo testovano na desti¢ce s polomérem zakiiveni 5
mm. Podrobnosti o celém experimentu jsou prehledné uvedeny v tabulce 4. Cilem
experimentu bylo zjistit, zda néktery z uvazovanych faktoru ma vliv na dobu do
zlomu a detekovat, které typy vrtaku jsou odolnéjsi.

Celkové bylo testovano 142 vrtaku. VSechny vrtaky byly testovany az do
chvile, kdy doslo ke zlomu, ptipadné jiné udalosti. Kaplanuv—Meieruv odhad
funkce preziti byl proveden pro viechny ¢tyfi typy rota¢niho systému (obr. 6), pro
dva polomeéry zakiiveni (obr. 7), a pro dveé velikosti vrtaka charakterizované kédy
ISO normy (obr. 8). Z obrazku 6 je patrné, Ze ze sledovanych typu vrtaka nejhute

dopadl ProTaper, ktery se vyznacoval nejhorsi cyklickou zivotnosti. 75% vrtaku
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Polomeér Systém  Celkovy pocet Pocet ISO (zlutéd/cervend)

Mtwo 18 9/9
3 mm Wizard Navigator 20 10/10
Revo-S 17 7/10
ProTaper 18 9/9
Mtwo 16 8/8
5 mm Wizard Navigator 20 10/10
Revo-S 16 8/8
ProTaper 17 8/9

Tabulka 4: Pocty testovanych rotac¢nich néstroju rozdélenych podle typu systému,
velikosti dané ISO normou (zluta je velikosti 20, cervend je velikosti 25) a poloméru

zakiiveni simula¢niho kanalku (3 mm a 5 mm).

ProTaper selhalo do 53 sekund. Oproti tomu nejlepsi odolnost prokazaly vrtaky
typu Mtwo, kdy 20% vrtéaku selhalo az v 94. sekundé od zacatku métreni. Zbyvajici
dva typy dodavateli, Wizard Navigator a Revo-S, mély obdobnou odolnost. Z
naSich testu vyplyva, ze 50% vrtédku firmy Wizard Navigator selhalo do 103.
sekundy od pocatku meéfeni, u Revo-S se jednalo o 75 sekund. Z obrazku 7 je
patrné, ze kiivka pteziti pro kanalek s polomérem 3 mm klesa rychleji nez kiivka
preziti pro kanélek s polomérem 5 mm. 50% rotacnich ptistroju selhalo do 54
sekund v kanalku o poloméru 3 mm. Oproti tomu pouze 25% vrtaku selhalo do
73 sekund v kanalku o poloméru 5 mm. Z odhadu ktivky pteziti kategorizované
podle ISO normy vyplyva, ze ¢ervené typy vrtaku maji horsi cyklickou zivotnost.
50% naéstroju cervené ISO barvy selhalo do 73 sekund od zahéjeni testu, oproti

tomu zluté zbarvené néstroje selhaly v 50% procentech do 90 sekund od zahéjeni
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testovani.

Product-limit survival estimates
with 95% confidence limits
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Obrazek 6: Odhad funkce preziti rota¢nich néstroju kategorizovany podle typu
rota¢niho néstroje s 95% intervalem spolehlivosti. Na ose = je uveden sledovany cas

v sekundach.

7 vysledku odhadu funkei preziti je vidét, ze jednotlivé kategorie studovanych
faktoru meély silny vliv na cyklickou odolnost vrtaktu. Nyni budeme modelovat
souhrnny vliv uvazovanych faktoru na cyklickou odolnost pomoci Coxova modelu
proporcionalnich rizik. Pfipomenme, ze uvazované faktory jsou velikost poloméru
zakiiveni kanalku, typ rota¢niho néstroje a velikost nastroje, ktera je dana ISO
normou. VSechny zminéné kovariaty jsou kategorické. Polomeér zaktiveni ma dveé
kategorie a témi jsou 3 a 5 mm, typ rotacniho nastroje ma ctyti kategorie

(Mtwo, ProTaper, Wizard navigator a Revo-S). Posledni kategorickou proménnou
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Product-limit survival estimates
with 95% confidence limits
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Obrazek 7: Odhad funkce preziti rotacnich nastroju podle poloméru zaktiveni s 95%

intervalem spolehlivosti. Na ose = je uveden sledovany ¢as v sekundach.

je velikost rota¢niho nastroje se dvéma kategoriemi ISO cCervend a ISO zluta.
Kategorické proménné vstupuji do modelu opét jako dummy proménné. U kazdé
kategorické proménné dochézi k volbé referen¢ni skupiny. V nasem sledovaném
modelu byla u polomeéru zaktiveni touto referencni skupinou velikost 3 mm, u typu
rotacniho néstroje Wizard Navigator a u I[SO normy urcujici velikost néstroje
cerveny vrtak. Indikatory v modelu pro danou kategorii jsou znaceny jako u
predchoziho prikladu napt. Ijproraper), ktera je v.dummy proménné ddna 1 pro

vrtdky typu ProTaper a 0 pro zbylé rotacni nastroje. Model lze formalné psat ve
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Product-limit survival estimates
with 95% confidence limits
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Obrézek 8: Odhad funkce pfeziti rotacnich néstroji kategorizovany podle ISO normy

s 95% intervalem spolehlivosti. Na ose x je uveden sledovany ¢as v sekundéch.

tvaru

h(t,x) = ho(t) exp(B1lsmm] + B2l ipProtaper] + B3l inrtwo) + Bad(revo—s) + Bsliztuty)),

(3.38)

kde (i, ..., 85 jsou neznamé regresni koeficienty, x je vektor obsahujici hodnoty

dummy proménnych uspotrddanych podle zvoleného modelu a ho(t) je zakladni
rizikova funkce v ptripadé, ze vSsechny dummy proménné jsou rovny nule.

Z hlediska vysledku samotného Coxova modelu tabulka 5 je cyklickd odolnost

velmi silné ovlivnéna typem rota¢niho systému. Jak uz bylo zminéno, referenéni

skupinou pro typ rotacniho nastroje je Wizard Navigator. Odhad regresniho ko-

eficientu pro typ ProTaper je 52 = 5.901, coz znamend, ze se riziko selhani zvysi
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oproti typu Wizard Navigator. Upravou na exponencialni funkci dostaneme hod-
notu rizika selhéni pro ProTaper, kterd ¢ini exp(5.901) = 365.291. Tzn. ProTaper
ma 365 krat vyssi riziko selhdni nez Wizard Navigator. Ve srovnani s rota¢nim
nastrojem typu Revo-S je Wizard Navigator 1/1.791 = 0.558 krat méné odolny
nez vrtak Revo-S. Mtwo prokézalo signifikantné vyssi odolnost nez zbyvajici typy.
Ve srovnani s typem Wizard Navigator bylo riziko selhani 0.040 krat mensi.
Zatimco Mtwo bylo statisticky vyznamné nejodolnéjsi (p < 0.001), ProTaper byl
statisticky signifikantné nejméné odolny ve srovnani se vSemi zbyvajicimi typy
rotac¢nich instrumentu (p < 0.001). Wizard Navigator byl odolnéjsi nez Revo-S
(p=0.025).

V pripadé, ze nas zajima jaké je riziko selhani rota¢niho néastroje, kdyz z po-
loméru kiivosti kanalku rovnému 3 mm piejdeme na polomér kiivosti 5 mm,
uzitim odhadu regresniho koeficientu Bl = —5.461 vypocteme riziko selhani
exp(—5.461) = 0.004. Tzn. riziko selhani Ni-ti rota¢niho néastroje v kandlku po-
loméru 5 mm je 0.004 krat mensi, nez v kandlku o poloméru kfivosti 3 mm.
Ekvivalentné muzeme ftici, ze riziko selhani je u kanalku o poloméru kfivosti
3 mm 1/exp(—5.461) = 1/0.004 = 250 krat veétsi, nez v kanalku o poloméru
ktivosti 5 mm pri zachovani stejnych podminek pro ostatni kovaridty. Pro ISO
kédovani vyjadiujici velikost daného rotacniho nastroje je odhad regresniho ko-
eficientu vzhledem k referenéni skupiné cervend barva 5 = —1.7, z éehoz plyne,
ze riziko selhan{ je pro vrtdk s referencni barvou cervend vétsi, nebot odhad re-
gresniho koeficientu je zaporny a to znamenad, ze se dané riziko bude zmensovat
exp(fs) = exp(—1.7) = 0.31, nebo ekvivalentné 1/ exp(—1.7) = 1/0.31 = 3.226.
Jak je z vysledku patrné, riziko selhani je u vrtaku zluté barvy 3.226 krat mensi,
nez riziko selhani u vrtédka cervené barvy. Statistickd vyznamnost jednotlivych

kovariatu byla ovérena Waldovym testem. Celd studie byla publikovana v ¢asopise
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Odhad 8 Smérodatna chyba p-hodnota Pomér rizik

Smin —5.461 0.476 0.0001 0.004
Mtwo —3.212 0.394 0.0001 0.040
ProTaper 5.901 0.566 0.0001 356.291
Revo-S 0.583 0.259 0.0250 1.791
zluta —1.700 0.207 0.0001 0.310

Tabulka 5: Poéty testovanych rotaénich néastroju rozdélenych podle typu systému,
velikosti dané ISO normou (zlutd je velikosti 20, ¢ervend je velikosti 25) a poloméru

zakiiveni simuldtoru kanalku.

Advances in Materials Science and Engineering [21].

Studie prokazala signifikantni vliv vSech sledovanych faktoru na cyklickou
odolnost nikl-titanovych vrtaka proti cyklické tnavé. Z vysledku vyplyva, ze
riziko selhani néstroje v kanalku o velikosti 3 mm je signifikantné vétsi. Také
velikost ndstroje ma statisticky signifikantni vliv na selhani materialu a to v
neprospéch ¢ervenych vrtaku ISO velikosti 25, u kterych bylo riziko selhani vice
nez tiikrat vetsi, nez u vrtaku zlutych velikosti 20. Co se vyrobct tyce i zde byly
statisticky signifikantni rozdily v odolnosti. Nejlépe si v hodnoceni odolnosti vedl

Mtwo, ktery prokazal nejlepsi cyklickou odolnost ze vSech sledovanych skupin.
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3.3 Vliv velikosti renahrady srdecni chlopné na prezivani
malych déti

Jednd se o retrospektivni studii 71 détskych pacientt Fakultni nemocnice Motol,
u kterych probéhla operace srde¢ni renahrady srde¢ni chlopné. Studie probihala v
letech 1991-2011. V této studii byla zavisle proménnd cas do udalosti uvazovana,
jako ¢as do umrti pacienta v letech od zah&jeni operace. Z ptuvodné sledovanych
71 pacientu bylo 10 pacientii vynechdno pro nekompletni informace o véze a
sitce srde¢ni rendhrady (MVR). V této studii se vyskytovala vazand data, coz je
u klinickych studii bézny jev, a jak jiz bylo zminéno, jedna se o stejny casovy
udaj u dvou a vice subjektu. Tato vazand data se vyskytla v ¢asech 0.0027
(1/365 let, coz odpovida jednomu dni) a ¢ase 0.0055 let, coz odpovidd 2 dnum,
v poctu dvou opakujicich se casu. Tato studie je zaméfena na studium dat s
opozdénym vstupem. Data jsou zprava cenzorovand a zleva kracena. U kraceni
zleva se soustifedime na jeho vliv na odhady regresnich koeficientu a presnost p-
hodnoty. Zleva kréacend data lezi v intervalu (0.0027, c0), tzn. do analyzy vstupuji
pouze pacienti jejichz cas do udalosti je vétsi nez 24 hodin od zahdjeni operace. K
tomuto kréceni jsme se rozhodli s ohledem na to, ze prvni 24 hodin po operaci je
pacient napojen na podpurné pristroje a nedochéazi ke skutecné zatézi renahrady.

Data obsahovala velké procento cenzorovani. Z 61 subjektu ve studii mélo
15(25%) udalost a zbyvajicich 46(75%) bylo zprava cenzorovanych. Prvni pacient
zemiel v Case operace, tato udalost byla zavedena jako cas t; = 0. Dalsi tii pacienti
zemfeli v prubéhu 24 hodin, coz bylo zavedeno jako ¢as 0.0027. Posledni pacient
zemiel v case 3.0219. Prvni zprava cenzorovany pacient se ve studii objevil v case
0.1342 a posledni cenzorovany pacient opustil studii v case 16.8301. Zkoumané

faktory z hlediska vlivu na zavisle proménnou ¢as byly vybrany 1ékafi na zakladé
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jejich dlouholeté zkusSenosti. Témito faktory byly vaha détského pacienta, kde
sttedni hodnota byla 14 kg a pomérem mezi prumérem srdecni chlopné a protézou
(MVR), kde stfedni hodnota ¢inila 1.13 mm. Vék pacienta byl v tomto pripadé
nahrazen proménnou vaha, ktera 1épe koresponduje s feSenou problematikou, kdy
na zakladé jejich zkuSenosti ma vaha vliv na schopnost uzdraveni po operaci.

Uvazovali jsme dvé situace. V prvni jsme data uvazovali jako zprava cen-
zorovana a analyzovali je za pouziti Coxova modelu proporciondlnich rizik. Ve
druhém piipadé jsme kromé cenzorovani zprava uvazovali kracena data s casem
kraceni 1/365.25, tzn. 24 hodin po operaci. V tomto ¢ase jiz zkoumdme vliv
srdeéni renahrady na dobu pfeziti, nebot pacient je odpojen od podpirnych
pristroju a dochazi ke kompletni zatézi dané rendhrady. V nasem piipadé to
znamend, ze z analyzy byli vytazeni 4 pacienti. Z téchto 57 pacientu 11 (19%)
meélo udélost a zbyvajicich 46 (81%) bylo zprava cenzorovanych. Vazana data
se tomto piipadé vyskytovala pouze v case 0.0055, a to v poctu dvou subjekti.
Statistickd vyznamnost regresnich koeficientu byla testovana s uzitim Waldovy
testové statistiky a ovérena na hladiné vyznamnosti 0.05.

Coxuv model proporcionélnich rizik sledoval vliv dvou spojitych kovariatu na
funkci rizika. Ze zakladniho modelu, bez opozdéného vstupu, ktery lze formélné

zapsat ve tvaru:

h(t,x) = ho(t) exp(B1Zpana + 2T v ey, (3.39)

B1, B2 jsou neznamé regresni koeficienty odpovidajicim jednotlivym ko-
variatum a ho(t) je zdkladni rizikovd funkce, v piipadé, ze regresni koeficienty
jsou nulové.

V modelu je pro odhad regresnich koeficientu vyuzito Breslowovy aproximace

parcidlni vérohodnostni funkce 2.23. Tato aproximace se vyuziva v pripadé, ze
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datovy soubor obsahuje data vazana.

Vysledky modelu bez kraceni (tabulka 6) ukazuji na statisticky vyznamny
vliv MVR (p-hodnota=0.003). Odhad odpovidajiciho regresniho koeficientu je
By = —0.284. Jelikoz, jak uz bylo zminéno, MVR je pomérem pruméru puvodni
chlopné a jeji rendhrady, optimalni hodnota je jedna. Z vysledku modelu je
patrné, ze s rostoucim rozdilem mezi puvodni chlopni a jeji rendhradou bude
narustat riziko selhani. Véha ditéte nebyla statisticky vyznamnym faktorem (p-
hodnota=0.067). V modelu s kracenim, kde doslo ke ztraté ctyi pozorovani byly
vlivy faktoru statisticky nevyznamné (tabulka 7). U faktoru vliv rendhrady MVR

byla p-hodnota=0.128 a u vahy ditéte byla p-hodnota rovna 0.313.

7 pohledu zmény vyznamnosti faktoru MVR nés zajimé, zda zména souvisi
s procentem cenzorovanych dat, pouziti kraceni u dat, ¢i je zpusobena kombi-
naci téchto faktoru. Testova statistika Waldova testu je urcena pro velké rozsahy
datovych souboru, proto u malych rozsahu muze dojit k nepresnosti p-hodnot.
Abychom zjistili, zda na vychyleni p-hodnot méa nebo nema vliv zmenseni rozsahu
souboru, pouzili jsme prevzorkovani (bootstrap). Uzitim procedury SURVEYSE-
LECT v SASu jsme danou situaci zopakovali 1000 krat. Takto jsme ziskali datovy
soubor o 61 000 pozorovani v piipadé zprava cenzorovanych dat se stejnym pro-
centem cenzorovani a 57 000 pro kracena data se stejnym procentem cenzorovani
i kraceni. Kazdy z kovariatu a odezva byly generovany oddélené jako jednoduchy
vybérovy soubor s opakovanim (metoda URS v SASu).

7 vysledku vyplyva, ze vaha ditéte nema vliv na ¢as preziti ani u jednoho z
modelt. 95%-ni interval spolehlivosti pro 1 je (—0.13226,0.07301) v modelu bez
kraceni a 95%-ni interval spolehlivosti pro £ je (—0.34373,0.05854) v modelu s
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Koeficient Odhad SE  Testova statistika p-hodnota

vaha 0.036 0.019 3.356 0.067
MVR —0.284 0.096 8.809 0.003

Tabulka 6: Odhady regresnich koeficientu pro Coxuv model proporcionélnich rizik v

modelu bez kraceni zleva.

Koeficient Odhad SE  Testova statistika p-hodnota

vaha 0.023 0.023 1.019 0.313
MVR —0.152  0.099 2.316 0.128

Tabulka 7: Odhady regresnich koeficienti pro Coxuv model proporcionédlnich rizik v

modelu s kraceni zleva (n=>57).

kracenim zleva. MVR ma4 statisticky vyznamny vliv v modelu bez kréceni. 95%-ni
interval spolehlivosti pro 5 je (—0.56894, —0.05388) v modelu bez kréceni a 95%-
ni interval spolehlivosti pro 5 je (—0.39900,0.09389) v modelu s krdcenim zleva
a vliv MVR tudiz neni statisticky vyznamny. Vysledky ukazuji, ze kraceni zleva,
muze zasadnim zpusobem ovlivnit vyznamnost sledovanych faktoru ovliviiujicich
preziti [6].

Na tuto studii navazuje simula¢ni studie, ktera je uvedena v nasledujici
kapitole. Zde je sledovan vliv procenta cenzorovani a kraceni na presnost p-hodnot
u testu vyznamnosti regresnich koeficienti v Coxové modelu proporcionédlnich
rizik. Kromé zminéného testu Waldova, ktery je standardnim testem regresnich
koeficient1, jsou zde sledovany testy pribuzné, a to jsou skérovy test a test poméru

vérohodnosti.
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Presnost testti vyznamnosti regresnich
parametri v Coxové modelu proporcionalnich
rizik

V predchozi kapitole vénované realnym aplikacim Coxova modelu propor-
cionalnich rizik jsme narazili na problém, kdy zavedeni opozdéného vstupu do
modelu zpusobilo zménu vyznamnosti vlivu vysvétlujici proménné. Puvodni roz-
sah datového souboru byl 61 pozorovani, v modelu s opozdénym vstupem bylo
pouze 57 pozorovani. V analyze prezivani se vyznamnost efektu vysvétlujicich
proménnych v Coxové modelu proporciondlnich rizik ovéfuje pomoci testu
pomeéru vérohodnosti, Waldova testu a skorového testu. Vsechny tii uvedené testy
jsou asymptotické tzn., ze se jedna pouze o priblizné testy, které nemusi nutné
dodrzovat zvolenou hladinu vyznamnosti «. Proto se nyni podrobné zaméiime
na presnost téchto testu a budeme zkoumat, jak ji ovliviiuje rozsah nahodného
vybéru, procento cenzorovanych pozorovani, procento zleva kracenych pozorovani
a typ rozdéleni pravdépodobnosti zakladni rizikové funkce. Budeme uvazovat dveé
nejbéznéji pouzivand rozdéleni pravdépodobnosti v analyze prezivani, a to expo-

nencialni a Weibullovo rozdéleni.

4.1 Metody vyhodnoceni presnosti testt

Rozhodnuti o zamitnuti ¢i nezamitnuti nulové hypotézy se vétsinou provadi po-
moci p-hodnoty. P-hodnota udava pravdépodobnost, ze testova statistika dosdhne
své hodnoty, piipadné hodnot jesté vice svédcicich proti nulové hypotéze, po-

kud nulové hypotéza opravdu plati. Cim je tedy p-hodnota mensi, tim ne-
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pravdépodobnéjsiho vysledku (za predpokladu platnosti nulové hypotézy) bylo
dosazeno. Malé hodnoty p-hodnoty tudiz svédéi ve prospéch platnosti alterna-
tivni hypotézy.

Formalné, p-hodnota p(X) je statistika, kterd nabyva hodnot v intervalu (0, 1)
pro libovolnou realizaci x. Nyni budeme definovat platnou a presnou p-hodnotu

8]. Rekneme, zZe p-hodnota p(X) je platnd, jestlize
P(p(X) < alHy) < a, Ya € (0,1).
Rekneme, ze p-hodnota p(X) je pfesnd na hladiné a, jestlize plati [52]
P(p(X) < alHy) = a.

Je-li test presny, je presna i p-hodnota. Je-li vSak test pouze ptiblizny, p-
hodnota muze byt nepfesna. Je tak mozné, ze pozorovana p-hodnota p bude
mensi ¢i vetsi nez je skutecnd hodnota p-hodnoty. Testy, které podhodnocuji
skutecnou p-hodnotu se nazyvaji liberalni. Liberdlni testy tak maji tendenci
nalézt statistickou vyznamnost i v situacich, kdy to ve skutecnosti neni pravda.
Testy, které naopak nadhodnocuji skutecnou p-hodnotu se nazyvaji konzerva-
tivni. Konzervativni testy tak maji tendenci nenalézt statistickou vyznamnost,
ackoliv vyznamnost skutecné existuje. Pro konzervativni testy tedy plati, ze
pravdépodobnost nespravného zamitnuti nulové hypotézy nikdy neptekroc¢i zvo-
lenou hladinu vyznamnosti a.

Platna p-hodnota p(X) ma za platnosti nulové hypotézy rovnomérné rozdélent
Ro(0,1). [52] Toto vsak obecné neplati pro aproximativni testové statistiky. Proto
je vhodné studovat, jak blizko je rozdéleni p-hodnoty p(X) k rovnomérnému
spojitému rozdéleni.

Ptesnost p-hodnoty muzeme zjistit graficky porovnanim empirické distribuc¢ni

funkce p-hodnoty p(X) s distribuéni funkei rovnomeérného spojitého rozdéleni [52].

65



Je-1li p-hodnota platna, empirickd distribuéni funkce p-hodnoty se témétr shoduje
s diagonalou, ktera reprezentuje presné p-hodnoty. Ktivka pro konzervativni p-
hodnotu je nad diagonalni ptimkou, kiivka pod diagonalni ptimkou signalizuje
konzervativni p-hodnotu.

Dalsi zpusob ovéfeni presnosti p-hodnoty je zalozen na porovnani te-
oretické a empirické cetnosti zamitnuti spravné nulové hypotézy. Za plat-
nosti nulové hypotézy, libovolny presny test zamitd nulovou hypotézu na
hladiné vyznamnosti a s pravdépodobnosti «. Provedeme-li N nezavislych
opakovani (ndhodnych vybéru), cetnost zamitnuti Z platné nulové hy-
potézy mé binomické rozdéleni pravdépodobnosti Z ~ Bi(N,«). Odtud, s
pravdépodobnosti 1 — a je pocet zamitnuti spravnych nulovych hypotéz v inter-
valu I(z, N, o) = (q(a/2),q(1 — «/2)), kde q(a/2) je («/2)-kvantil binomického
rozdéleni Bi(N,«a). Jestlize empirickd ¢etnost z zamitnuti spravné nulové hy-
potézy lezi v intervalu I(z, N, «), lze test i p-hodnotu povazovat za presné. Jestlize
empirickd ¢etnost zamitnuti nulové hypotézy je vétsi nez q(1 — a/2), test a jeho
p-hodnota jsou liberdlni. Naopak, je-li empiricka ¢etnost z mensi nez ¢(1 — «/2),
test a jeho p-hodnota jsou konzervativni. Pro a = 0.05 dostavame nasledujici

intervaly I(z, N, «):

I(z,1000,0.05) = (37, 64) ,
I(z,10000,0.05) = (458, 543) ,
I(z,50000,0.05) = (481,519) .

Zcela analogicky bychom misto absolutni cCetnosti zamitnuti spravné nu-
lové hypotézy mohli uvazovat relativni ¢etnost zamitnuti nulové hypotézy. V

tomto pripadé empirickou relativni ¢etnost r zamitnuti porovnavame s interva-
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lem I(r,N,a) = (q(a/2)/N,q(1 — a/2)/N). Pro a = 0.05 dostavame nésledujici

intervaly I(r, N, «):

I(r,1000,0.05) = (0.0370,0.0640) ,
I(r,10000,0.05) = (0.0458,0.0543) ,

I(r,50000,0.05) = (0.0481,0.0519) .

4.2 Korekce testii pomoci asymptotiky vyssiho radu

Asymptoticky maji testy poméru vérohodnosti, Walduv test a skorovy test stejné
rozdéleni pravdépodobnosti. V praxi ovSem pracujeme s vybérovymi soubory
koneénych rozsahu a proto se jejich numerické vysledky lisi. Tyto testy jsou
zalozeny na asymptotice prvniho fadu s relativni chybou O(n=1/2) [9]. Za ticelem
zptesnéni p-hodnoty pii testech vyznamnosti regresnich koeficientu Coxova mo-
delu proporcionalnich rizik budeme nyni aplikovat asymptotiku vyssich radu.
Predpokladejme Coxtiv model proporcionalnich rizik s jednim kovariatem x. Pro
skalarni parametr 8 jsou testy poméru vérohodnosti, Walduv test a skorovy test

zalozeny na funkcich:

e korenu vérohodnosti
(8) = sign(F — 9) [2 {uB) ~ 1)}] "

e skorové statistice

s(B) = j(B)"*01(B) /0B

o Waldové statistice

t(B) = j(B) (5 — B)
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Za platnosti nulové hypotézy maji statistiky (4.2 — 4.2) asymptoticky standar-
dizované normélni rozdéleni N(0,1). Asymptotika vyssich fadu aplikovand na
vérohodnostni funkce je zalozena na kombinaci statistiky poméru vérohodnosti
a skérovy nebo Waldovy testové statistiky. V tomto sméru muzeme dané apro-
ximace povazovat za zobecnéné Fisherovy vysledky (1934) pro lokalni model.
Barndoffova-Nielsenova aproximace [4] modifikuje koten vérohodnostni funkce

upravou za pouziti Waldovy a skérové testové statistiky nasledujicim vztahem

. 1 aB)
= — In(—=%). 4.40
(8) = 1(60) + 77 (5 (4.40)
kde ¢(8) = s(f), kdyz kombinujeme kofen vérohodnostni funkce se skérovou

statistikou nebo ¢(f8) = ¢(5) v kombinaci s Waldovym testem. Statistika 7* m&
asymptoticky normaln{ rozdéleni, nebo ekvivalentné statistika (r*)? ma asympto-
ticky y2-rozdéleni s jednim stupném volnosti.

Druhym typem modifikace je aproximace zalozena na Lugannani-Riceové vété

[42], kterd je definovédna vztahem

1

1
3 {r(8)} + {W - m} o (r(8)}. (4.41)

zde ® a ¢ znaci kumulativni distribuéni funkci a hustotu rozdéleni
pravdépodobnosti standardniho normalniho rozdéleni. Vyhodou téchto aproxi-

—3/2) ve stiedu rozdéleni a fadu O(n~') na

maci je, ze relativni chyba fadu je O(n
okrajich. [9]
Prace je zamérena na skalarni parametr. Zobecnéni pro vektor parametri

presahuje ramec této prace a bude dalsim predmétem studia.

4.3 Simulac¢ni studie

Nasledujici simulaéni studie je zaméfena na presnost testi pomérem

vérohodnosti, Waldova testu a skorového testu a aproximaci zalozenych na
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Charakteristika ~ Exponencialni rozdéleni Weibullovo rozdéleni

Parametry A>0 A>0av>0
Rozsah [0, 00) [0, 00)

Hustota fo(t) = Xexp(=At)  fo(t) = Mwt"Lexp(—=At)
Funkce preziti So(t) = exp(—At) So(t) = exp(—At")
Rizikova funkce ho(t) = A ho(t) = Avtv =1
Stfedni hodnota E(T) =% E(T) = %F(% +1)

Tabulka 8: Charakteristiky popisujici exponencidlni a weilbullovo rozdéleni, kde pa-
rametry rozdéleni \ a v predstavuji parametry méiitka a tvaru. I' oznacuje gamma

funkei

Barndorff-Nielsenové [4] a Lugannani-Riceové [42] vété v Coxové modelu pro-
porcionélnich rizik pro jeden kovariat. Simula¢ni studie vychézi z dat genero-
vanych ze dvou nejcastéji pouzivanych rozdéleni ¢asu v analyze prezivani, a témi
jsou Weibullovo rozdéleni a exponencidlni rozdéleni. Jejich blizsi charakteristiky
jsou uvedeny v tabulce 8 a v kapitole 2.4.. Obé tato rozdéleni pravdépodobnosti
spoleéné s Gompertzovym spliuji podminku proporcionality rizik [39]. Gompert-
zovo rozdéleni se casto vyuziva ke sledovani lidské imrtnosti, dalsi ¢asto uzivana

rozdéleni je Gamma a logaritmicko-normalni rozdéleni [39].

Parametry exponencialniho a Weibullova rozdéleni byly zvoleny s ohledem na
parametry odpovidajici delsi a kratsi casové skale. A parametr, parametr métitka
A byl zvolen \; = 1.7, Ay = 0.7 a A3 = 0.07. Parametr tvaru v je zvolen v = 1,
pro exponencidlni rozdéleni a v = 1/2 a v = 2 pro Weibullovo rozdéleni. Grafy

odpovidajicich hustot rozdéleni pravdépodobnosti jsou v obrazcich 9-11.
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Budeme uvazovat rozsah nahodného vybéru n, kde n je 20,30, 50,70 a 100.
Vysvétlujici kovaridt x je bud spojity, tudiz generovany ze standardizovaného
normélniho rozdéleni N ~ (0, 1), nebo dichotomicky s hodnotami generovanymi
z binomického rozdéleni Bi ~ (1,0.6). Prumérny pocet zprava censorovanych
pozorovani je 0,20, 50 a 70 procent. Pocet zleva zkracenych dat je 0,5, 15 a 25%.

Pro kazdou simulaci bylo generovano 1000 nezavislych opakovani.

10,

08}

0.6;

0.4:—\

0z2f

ool o e
0 1 2 3 4 5 6

Obrazek 9: Hustota Weibullova rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem méfitka,

A = 1.7 a parametry formy v; = 1/2 (modrd), o = 1 (zelend) a v = 2 (oranzova).

4.3.1 Ukdazka simulac¢ni studie

Predpokladejme, ze mame k dispozici ndhodny vybér n = 100 pacientu a sledu-
jeme vliv pohlavi na ¢as pteziti po operaci. Nezdvisla proménnd (kovariat pohlavi)
ma binomické rozdéleni s pfedem danym pomérem muzu a zen v pomeéru 0.6 ve
prospéch zen, tzn z ~ Bi(1,0.6). Nezdvisle proménnou pohlavi povazujeme za
statisticky nevyznamnou, a proto skutecna hodnota parametru g je 5 = 0.

Cas udélosti ma Weibullovo rozdéleni s parametry A\ = 1.7 a v = 2. Tim

ziskdme datovy soubor obsahujici informace o ¢ase do udalosti, kterou je tmrti.
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Obrazek 10: Hustota Weibullova rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem métitka

A = 0.7 a parametry formy v; = 1/2 (modrd), o = 1 (zelend) a v = 2 (oranzova).
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Obrazek 11: Hustota Weibullova rozdéleni pravdépodobnosti s parametrem méfitka

A =0.07 a parametry formy v; = 1/2 (modrd), o = 1 (zelend) a v = 2 (oranzova).

Casy censorovani ¢; ziskdme z rovnomérného spojitého rozdéleni na intervalu
[0,t;), kde t; je aktudlni ¢as udalosti. Pomér censorovani napf. 70 procent ziskdme
volbou proménné s binomickym rozdélenim 6 ~ Bi(1,0.3), tzn. v pruméru
ziskdme 30 procent pozorovani, kterd budou mit udalost a v pruméru bude
zbyvajicich 70 procent censorovano. Proménna ¢ identifikuje zda je dany subjekt

censorovan, nebo ma udalost. 6 = 0 znaci censorovani a d = 1 znaci, Ze u subjektu
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nastala udélost. Proménna cas preziti T se tedy skladd z ¢asu t pro 6 = 1 a ¢asu
¢ pro o = 0.

Pro kazdy subjekt i, tak mame k dispozici trojici (z;,¢;, d;), kde z; je hodnota
kovaridtu (zena, muz), J; je identifikator censorovani (1 pro udélost a 0 pro
censorovani) a t; je pozorovany ¢as preziti. Detailni kroky generovani ¢asu se
specifikovanym censorovanim a specifikovanymi parametry pro rozdéleni jsou

nasledujici.

e Hodnotu kovaridtu pohlavi x generujeme z rozdéleni binomického
x ~ Bi(1,0.6), které ndm zaruci, ze v pruméru bude v datovém souboru
60% zen a zbyvajicich 40% budou muzi. Hodnota x = 1 znaci zenu a z = 0

muze.

e Casy do udélosti pro Weibullovo rozdélen{ (1.7,2) generujeme pomoci vzorce
1/v
T=|-—00 [7]. Hodnoty ndhodné veliciny U obdrzime vyuzitim
Aexp(,@ X)
generatoru ndhodnych éisel pro U ~ Ro(0,1). Protoze nahodnd velic¢ina

—In(U) méa exponencidlni rozdéleni s parametrem 1, muzeme generovat

hodnoty z rozdéleni Exp(1) funkei rand(’Exponential’) v SASu.

e Pro proménnou censorovani se predpoklada, ze muze nastat v kterémkoli
casovém okamziku v ¢ase 0 az ¢as tésné pred ¢asem udalosti. Cas cen-
sorovani ¢; je ziskdn nahodnym generatorem z rovnomérného rozdéleni
Ro(0,t;). Tato volba nam zajisti, ze ¢; < t;, coz je dulezity predpoklad

pro analyzu pfezivani.

e Je-li pro kazdy subjekt specifikovan ¢as udélosti a ¢as censorovani gene-
rujeme identifikator censorovani §; se zvolenym pomérem censorovanych

udélosti. Napf. pro censorovani 70% zvolime § ~ Bi(0.3,1), ziskdme tak
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v prumeéru 30 subjekti s udalosti a zbyvajicich 70 subjekt censorovanych
zprava. Ziskdme timto trojici proménnych (¢;,0;, x;) pro i = 1,...,100, kde

censorovany subjekt uvazuje cas censorovani ¢; misto ;.

e Poté nds zajima cas kraceni zleva, ktery zde neni definovan ptfesnou hod-
notou, ale je zastoupen procentem kracenych udalosti. Pro tuto situaci
byly pro proménnou c¢as T' vypocitany kvantily 75, 715 a 795, k zajisténi
opozdéného vstupu pro pét, patnact a dvacet pét procent kracenych paci-

entu ve studii.

e (Celd simulacni studie se poté opakuje 1000 krat. Tim ziskdme tisic datovych
souboru pro Coxuv model proporcionalnich rizik, kdy funkce hazardu od-
povidda Weibullovu rozdéleni pravdépodobnosti, jak je uvedeno v tabulce
2. Kazdy model spliuje podminku proporcionality a proménna x je zde

chapana jako nadbytecny parametr.

Cést kédu v programu SAS:

\%let sample\ _size=100;
\%let iter)\ _size=1000;
\%let betal=0;

\%let lambdat=1.7;

data simul (drop=i);

call streaminit(321);

do j=1 to \&iter)\ _size;

do i=1 to \&sample\ _size ;
xl=rand (” Binomial” ;0.6 ,1);
predikt=exp(\&betalxx1);
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t=(rand (” Exponential”)/(\&lambdatxpredikt ))*=*(2);
c=rand (” Uniform” ,0,t);

censoring0=1;

censoringl=rand (” Binomial” ;0.8 ,1);
censoring2=rand (” Binomial” ;0.5 ,1);
censoring3=rand (” Binomial” ;0.3 ,1);

output;

end ;

end ;

run;

data simulO;

set simul;

/*volba censorovanix/

if censoring0=1 then timeO=t; else timeO=c;
if censoringl=1 then timel=t; else timel=c;
if censoring2=1 then time2=t; else time2=c;
if censoring3=1 then time3=t; else time3=c;

run;

xopozdeny vstupx
y

proc univariate data=simul0 noprint;
var timeO;

output out=simul0l pctlpts=5 15 25 pctlpre=P;

74



by j;

run;

data simull;

merge simul0 simulO1;
by

run;

V uvedené simula¢ni studii poté modifikujeme parametry a ziskdme datové
soubory potifebnych vlastnosti k samotnému vyhodnoceni. Po vyhodnoceni, od-
hadu parametru a vypoctu testové statistiky Waldova testu, skérového testu a
testu funkce pomeéru vérohodnosti, prevedeme ziskané informace o modelu do

tvaru vhodného pro korekci pomoci asymptotiky vyssich radu.

4.3.2 Vyuzivané funkce programu SAS

Pro simula¢ni studii vychédzim z generatoru ndhodnych ¢isel. Vyuzivam zde
tii zakladni funkce a to RAND('BINOMIAL’p,n) , RANDCNORMAL’) a
RAND(CEXPONENTIAL’). Funkce RAND vyuziva tzv. Mersenne-Twister ge-
nerator ndhodnych ¢isel, ktery vyvinuli Matsumoto a Nishimura v roce 1998 [43].

Néhodny generator ma velmi dobré statistické vlastnosti.
Generdator RAND(’BINOMIAL’,pjn) generuje nahodné ¢éisla z rozdéleni s

uvedenou hustotou rozdéleni pravdépodobnosti:

1 p=0,r=0
f@) =9 (Mprd—p)* 0<p<lz=0,..,n,-

1 p=1lLx=n
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kde z =0,1,...n, 0<p<lan=12 ..
Generator RAND(EXPONENTIAL’) generuje nahodnd ¢isla z rozdéleni s

uvedenou hustotou rozdéleni pravdépodobnosti

f(z) = exp(—x),x >0 (4.42)

a generator RAND('NORMAL’,<,0, A > ) generuje ndhodna ¢isla z rozdélent

s uvedenou hustotou rozdéleni pravdépodobnosti

2
flz) = )\\}% exp (—%) ) (4.43)

kde —o0 < = < o0.

Pro odhad regresnich koeficienti a vypocet testovych statistik vyuzivam
proceduru PHREG v SASu. Tato procedura byla navrzena specidlné pro re-
gresni analyzu zaloZenou na Coxové modelu proporciondlnich rizik. Pro model
s opozdénym vstupem jsou v modelu umoznény dva zpusoby zadéani tohoto ¢asu.
Obeé tyto metody jsou zalozeny na ¢itacim procesu (counting process style), ktery
navrhl Therneau v roce 1994 [49].

Prvni zpusob je zavedenim proménné specifikujici opozdény, nebo kraceny cas
a tato proménna se v modelu uvede jako entrytime piikazem ENTRY=. Piikaz

lze pouzit nasledovneé [55]

proc phreg data=dateone;
model t2xdead(0)=x1/entry=tl;

run ;.
Druhym zpusobem je tento ¢as uvést primo u specifikace ¢asu preziti v modelu

proc phreg data=datatwo;
model (t1, t2)xdead(0)=x1;
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run ;.
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4.4 Vysledky simulac¢ni studie

Cést disertacni prace se vénuje vlivu kraceni zleva pro odstupniované cenzorovani
zprava na odhady regresnich parametru v Coxové modelu proporciondlniho ha-
zardu a presnost jejich p-hodnot. Simula¢ni studie je tedy zaméfena na presnost
testu pomérem vérohodnosti (LRT), Waldova testu (W) a skérového testu (S).
Hodnoty téchto testovych statistik jsou pak vyuzivany ke zvySeni pfesnosti za
pouziti Barnsorff-Nielsen (BN) a Lugannani-Riceovy (LR) aproximace. V téchto
aproximacich je kotren vérohodnosti kombinovan s Waldovou testovou statistikou
(oznacme BNW, respektive LRW) nebo s testovou statistikou skérového testu
(BNS, respektive LRS). Statistickd vyznamnost vlivu efektu jednoho kovariatu
v Coxové modelu proporcionalnich rizik je sledovéana za podminek klesajicitho
vybéru, rostouciho procenta cenzorovanych udalosti a zvétsujictho se kraceni
zleva. Vsechny simulace uvazuji pouze zprava cenzorované udalosti. Simulace
probihaji s vyuzitim softwaru SAS 9.3. Pro odhad regresnich koeficientu byla
vyuzita Breslowova aproximace parcialni vérohodnostni funkce.

Disertacni prace, jak uz bylo zminéno diive, je inspirovana skute¢nou
ptipadovou studii [6], kdy byl aplikovan Coxuv model proporciondlnich rizik na
zprava cenzorovana a zleva kracena data. V této studii, kterd se uskutecnila v
nemocnici Motol v Praze, byl sledovan vliv poméru velikosti puvodni srde¢ni ch-
lopné s jeji protézou (pomeér) na dobu pfezivani pacienta po operaci. Udélosti v
tomto piipadé bylo imrti pacienta. Za pocatek studie byl oznacen cas zahajeni
operace. U druhého uvazovaného modelu, byl cas zahajeni studie posunut o 24
hodin od zahajeni operace, a tim byla ziskana zleva kracena data.

Na hladiné vyznamnosti a = 0.05 se testovala platnd nulova hypotéza

Hy : B = 0 a urcila se relativni cetnost zamitnuti této nulové hypotézy. Sle-
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dovana relativni cetnost zamitnuti nulové hypotézy byla poté porovnana s te-
oretickou ¢etnosti zamitnuti nulové hypotézy, kterd ma binomického rozdéleni
Bi(1000,0.05). Test a jeho odpovidajici p-hodnota byl oznaen jako konzer-
vativni, jestlize pozorovand relativni Cetnost zamitnuti nulové hypotézy byla
mensi nez 0.037. Hodnota 0.037 predstavuje 0.025-kvantil binomického rozdéleni
Bi(1000, 0.05). Naopak v piipadé, ze relativni ¢etnost zamitnuti nulové hypotézy
prekrocila hodnotu 0.064 (0.975-kvantil), byl tento test oznacen jako liberalni.
V piipadé, ze se relativni cetnost nachdzela v intervalu (0.037,0.064), byl test
oznacen jako pfesny.

Pozorované relativni ¢etnosti zamitnuti skuteéné nulové hypotézy pro
1000 opakovani pro Coxuv model proporcionalnich rizik s dichotomickou
promeénnou a se zakladni rizikovou funkci, kterd pochéazi z Weibullova rozdéleni
pravdépodobnosti Wei(1.7,0.5) jsou uvedeny v tabulce 9. Vybérovy soubor ob-
sahuje n = 50 pozorovani. Z vysledku je patrné, ze skérovy test vykazuje nej-
horsi presnost. Byl ve vice nez poloviné ptripadu liberalni. Testova statistika testu
poméru vérohodnosti vykazuje také spise liberalni tendence. Nejvétsi presnost
je patrna z Waldova testu (konzervativni je pouze pro zkréceni 25% a cenzo-
rovani 70%). Lugannani-Rice a Barndoff-Nielsenova aproximace v kombinaci s
Waldovym testem byla ve vSech ptipadech presna.

Obdobné vysledky jsme obdrzeli pro dalsi uvazovanda rozdéleni a také pro
spojitou vysvétlujici proménnou, ktera byla generovana z norméalniho rozdéleni
N(0,1). U vsech testu vyrazné vzrostla nepiesnost s klesajici velikosti vzorku,
jak je patrné z obr. 12. Zde vidime srovnani empirické distribuéni funkce s
teoretickou distribu¢ni funkei rovnomérného rozdéleni Ro(0, 1), Coxova modelu
s dichotomickou prediktivni proménnou a Weibullovym rozdélenim Wei(1.7,0.5)

zakladniho rizika. Z obrazku je také patrné, ze Walduv test se chova konzervativné
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pro malé vybéry, za pouziti aproximace LR a BN dochézi ke zptesnéni vysledki.
Z obrazku nejsou patrné nékteré empirické distribuéni funkce, nebot doglo k jejich
prekryti (v tomto pripadé jde o BNW s LRW a BNS s LRS). Pro vétsi vybéry,
v nasem pripadé se jedna o vybéry n = 70, je pfesnost vSech testu srovnatelna a
odchylky jsou v mezich kvantili binomického rozdéleni.

Relativni éetnosti pozorovanych nepiesnych p-hodnot (liberdlnich a konzerva-
tivnich) jsou shrnuty pro oba kovaridty a rozdéleni zakladniho rizika v tabulkach
10,11. Z tohoto shrnuti je patrné, co jiz bylo diive zminéno, ze Walduv test
se chova prevazné konzervativné a nadhodnocuje skutec¢nou p-hodnotu, zatimco
test pomeéru vérohodnosti spolecné se skorovym testem, jsou prevazné liberalni
a podhodnocuji skutecnou p-hodnotu. U dichotomické proménné jsou tyto ten-
dence mnohem znatelnéjsi. Barndoff-Nielsen a Lugannani-Riceova aproximace
v kombinaci s Waldovym testem poskytuji zpfesnéni a tyto aproximace jsou
méné nepiesné ve srovnani s ostatnimi testy. Vysledky ukazuji, ze pro spoji-
tou proménnou je Walduv test dobrou volbou pro testovani hypotéz o skalarnim
parametru. Tento test je také hlavnim testem o testu regresnich koeficientt v pro-
gramu SAS v proceduie PHREG. Kombinace kotfene vérohodnosti s Waldovou

testovou statistikou poskytuje moznou korekci presnosti p-hodnot.
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Obrézek 12: Ptesnost p-hodnot testu poméru vérohodnosti (LRT), Waldova testu
(W), skérového testu (S) spoleéné s aproximacemi uzitim Lugannani-Riceovy (LR)
and Barndorff-Nielsenovy (BN) véty pro Coxtuv model proporcionélnich rizik a jednim
testovanym dichotomickym kovaridtem. Cas preziti je generovan z Weibullova rozdélen{

Wei(1.7,0.5), kraceni je zvoleno 25 procentni a cenzorovani 50 procent.

(a) sample size n=20 (b) sample size n=30
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Tabulka 9: Pozorované relativni ¢etnosti zamitnuti pravdivé nulové hypotézy o re-
gresnim koeficientu S na hladiné vyznamnosti o = 0.05 pro dichotomicky kovariat v Co-
xové modelu s funkei zdkladniho rizika pochazejici z Weibullova rozdéleni Wei(1.7,0.5).

Velikost vzorku je n = 50 a pocet simulaci je 1000.

Kréceni (%) Cenzorovéni (%) LRT S W BNS BNW LRS LRW

0 0.061 0.063 0.059 0.061 0.061 0.061 0.061
20 0.062 0.069 0.062 0.064 0.064 0.064 0.064
’ 50 0.057 0.060 0.055 0.058 0.058 0.058 0.058
70 0.066 0.066 0.044 0.067 0.056 0.067 0.055
0 0.063 0.065 0.060 0.064 0.062 0.064 0.062
20 0.061 0.064 0.061 0.062 0.061 0.062 0.061
i 20 0.060 0.064 0.057 0.062 0.060 0.062 0.060
70 0.060 0.062 0.041 0.059 0.051 0.059 0.049
0 0.061 0.066 0.061 0.060 0.060 0.060 0.060
20 0.063 0.069 0.062 0.065 0.062 0.065 0.062
b 20 0.056 0.063 0.055 0.056 0.055 0.056 0.055
70 0.064 0.066 0.044 0.065 0.054 0.065 0.050
0 0.065 0.063 0.062 0.063 0.063 0.063 0.063
20 0.063 0.067 0.062 0.064 0.063 0.064 0.063
» 20 0.061 0.066 0.052 0.063 0.059 0.063 0.059
70 0.071 0.075 0.034 0.070 0.054 0.070 0.048
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Tabulka 10: Prehled relativnich ¢etnosti (v procentech) pozorovanych nepiesnych p-

hodnot (konzervativni/liberalni testy) pro dichotomickou proménnou.

Rozdéleni pravdépodobnosti LRT S W BNS BNW LRS LRW
Wei(0.7,2) 0/12.5 0/13.75  18.75/1.25 0/15 0/7.5 0/15 12.5/1.25
Wei(1.7,2) 0/13.75 0/15 27.5/1.25 0/12.5 1.25/8.75  0/12.5 13.75/2.5
Wei(0.07,2) 0/21.25 0/23.75 0/23.75 0/22.5 0/12.5 0/22.5 11.25/6.25
Wei(0.7,0.5) 0/17.5 0/27.5 0/16.25 0/17.5 0/11.25 0/17.5 12.5/3.75
Wei(1.7,0.5) 0/38.75 0/56.25 17.5/5 0/45 0/23.75 0/45 10/15
Wei(0.07,0.5) 1.25/27.5 1.25/26.25 23.75/7.5 1.25/26.25 2.5/18.75 1.25/26.25 13.75/11.25
Wei(0.7,1) 0/33.75 0/45 16.25/7.5  0/38.75 0/22.5 0/38.75 12.5/16.25
Wei(1.7,1) 1.25/25 0/31.25 21.25/5 1.25/26.25 1.25/12.5 1.25/26.25 12.5/6.25
Wei(0.07,1) 0/30 0/37.5  18.75/75  0/35 0/16.25 0/35 10/10

Tabulka 11: Ptehled relativnich éetnosti (v procentech) nepiesnych p-hodnot (konzer-

vativni/liberdlni testy) testu regresnim koeficientu pro spojity kovariat.

Rozdéleni LRT S W BNS BNW LRS LRW

Wei(0.7,2)  0/18.75  0/7.5 75/25 0/175  0/125  0/175  0/10
Wei(1.7,2)  0/18.75  0/875  875/3.75 0/16.25 0/125 0/16.25 0/11.25

Wei(0.07,2)  0/13.75  0/75  7.5/1.25 0/125  0/10  0/125  0/7.5

Wei(0.7,05)  0/20  0/11.25  10/25  0/15  0/11.25  0/15  1.25/6.25
We

Wei(0.07,0.5) 0/26.25 1.25/13.25 0/10 0/26.25 0/20 0/26.25  2.5/15
Wei(0.7,1) 0/20 1.25/13.75  8.75/0  0/175  0/125  0/17.5 0/8.75

Wei(1.7,1) 0/32.5 0/20 10/10 0/32.5 0/22.5 0/32.5 0/18.75

(
(
(
(
i(1.7,05)  0/27.5  25/10  16.25/5 0/22.5 1.25/17.5 0/22.5 1.25/13.75
(
(
(
Wei(0.07,1)  0/15 0/7.5  11.25/0 0/13.75 0/8.75 0/13.75  1.25/5
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Analyza prezivani patii k jednomu z nejstarsich odvétvi statistické analyzy.
Nejvice se uplatni v oblasti lékarského vyzkumu a jeji pocatky se datuji kolem
17. stoleti naseho letopoctu. Cilem studia je cas do udalosti, ktery lze mérit v
riznych jednotkéich. Casem muze byt pocet dnt, let, hodin, ale také pocet cykla
do selhani.

V analyze ptezivani je velmi dulezity pojem udalosti. Analyzujeme zde ¢as do
predem definované udalosti, kterd muze byt chapana v negativnim smyslu, napft.
umrti pacienta, selhani vrtdku, rozvod manzelstvi, tak i v pozitivnim smyslu,
jakym muze byt ziskdni zaméstnani, ziskani diplomu atd.

Cilem této prace je studium Coxova modelu proporcionalnich rizik. D.R.
Coxuv clanek v casopise Journal of the Royal Statistical Society, ,Regression
Models and Life-Tables* [16], kde byl poprvé uveden model proporcionalnich
rizik. Jedna se o jeden z nejvice populdrnich ¢lanku a v roce 2007 jiz mél dle
Google Scholar vice nez 8500 citaci a v soucasnosti je zaznamenano vice nez 44
000 citaci tohoto clanku. Tento model nesleduje ,,délku zivota“ jako takovou, ale
sleduje selhéni, pripadné riziko selhani v zavislosti na zvolenych proménnych. V
praci je pouziti modelu demonstrovano na ne zcela béznych studiich.

Prvni uvedenou studii je pouziti modelu v piipadé, Zze sledujeme udalost v po-
zitivnim slova smyslu. Studie sleduje vliv vybranych faktoru na dobu stravenou v
registru uradu prace. Studie se zaméiuje na absolventy Univerzity Tomase Bati ve
Zliné a mezi sledované faktory patti vék absolventu, pohlavi a studovana fakulta.
Udalosti v tomto piipadé bylo opusténi registru z duvodu zaméstnani. V tomto
pripadé byl model sestaven z dat, ktera byla zprava cenzorované. Z vysledku stu-
die vyplyva, ze ze sledovanych kovariati, ma pouze pohlavi statisticky vyznamny

vliv na dobu ztravenou v registru Uradu prace (p-hodnota < 0.001). Vliv ko-
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variatu byl testovan Waldovou testovou statistikou s jednim stupném volnosti.
Pomeér hazardu pro zeny vuéi muzum je 1.589, tj. zeny maji ve srovnani s muzi
o témér 59 procent veétsi Sanci opustit registr uradu prace, z duvodu ziskani
zameéstnani, nez muzi.

Druhou vybranou studii, ve které byl vyuzit Coxtuv model proporcionalnich
rizik, je studie Ni-ti rotacnich néastroju, ktera se zamétruje na cyklickou odolnost.
Sledujeme tudiz riziko selhani téchto nédstroju a vliv faktoru, které mohou toto
riziko ovliviovat. Vybrané faktory byly velikost néstroje, ktera byla dana ISO nor-
mou, jednalo se o dvé velikosti nastroju. Dalsi sledovany faktor byl druh rotacniho
nastroje, kdy jsme studovali ¢tyfi typy rotacnich nastroju a poslednim sledovanym
faktorem byl polomeér zakfiveni kanalku. Ve studii jsou opét data zprava cenzoro-
vand. Studie prokazala statisticky signifikantni vliv vSech sledovanych kovariatu
na cyklickou odolnost nikl-titanovych vrtaku proti cyklické inavé. Riziko selhani
nastroje v kanélku o velikosti zakfiveni 3 mm je signifikantné vétsi (p=0.0001) nez
u kanalku s velikosti zakfiveni 5 mm. Také velikost ndstroje ma statisticky signifi-
kantni vliv na selhani materialu a to ve neprospéch ¢ervenych vrtaku ISO velikosti
25 u kterych bylo riziko selhani vice nez tiikrat vétsi, nez u vrtaku zlutych veli-
kosti 20. Co se vyrobcu tyce i zde byly statisticky signifikantni rozdily v odolnosti.
Nejlépe si v hodnoceni odolnosti vedl Mtwo, ktery prokazal nejlepsi cyklickou
odolnost ze vsech sledovanych skupin. Zatimco Mtwo bylo statisticky vyznamné
nejodolnéjsi (p < 0.001), ProTaper byl statisticky signifikantné nejméné odolny
ve srovnani se véemi zbyvajicimi typy rotaénich instrumentt (p < 0.001). Wizard
Navigator byl pak odolngjsi nez Revo-S (p=0.025).

Posledni uvedend studie souvisi s navazujici simula¢ni studii, kdy se v modelu
kromeé zprava cenzorovanych dat vyskytuji data kracend. Tato studie sledovala

vliv velikosti rendhrady srde¢ni chlopné na riziko preziti pacienta po operaci.
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Kromé velikosti rendahrady je do modelu zahrnuta vaha pacienta. Studie po-
rovnavala vysledky z modelu bez opozdéného vstupu s modelem s opozdénym
vstupem, kdy ¢as poc¢atku pozorovani byl posunut o 24 hodin od pocatku ope-
race. Tato prace, ve které jsme pozorovali vychyleni regresnich koeficientu a z
toho plynouci nepresnost p-hodnoty byla motivaci pro celou disertacni praci.

Hlavni ¢ast prace je zamérena na analyzu presnosti testu vyznamnosti re-
gresnich koeficientu v Coxové modelu proporcionélnich rizik. V praxi se k ovéreni
vyznamnosti regresnich koeficientu pouziva test pomérem vérohodnosti, Walduv
test a skoérovy test. U téchto testu je znamé, ze se jednd o asymtotické testy,
jsou tak urcené pro velké rozsahy. Pilotni studie, které se ¢asto objevuji v oblasti
zakladniho vyzkumu v mediciné, se vSak casto opiraji o vysledky z malych roz-
sahu. Z tohoto duvodu je prace zamérena na presnost téchto testu v situacich,
kdy mame k dispozici rozsah 20-100 vzorku. Pfesnost p-hodnoty analyzujeme v
Coxové modelu proporciondlnich rizik s jednim kovaridtem, ktery je bud dichoto-
micky, nebo spojity. Simula¢ni studie je zaméfena na data, kterd jsou censorovand
zprava a kracena zleva. Cenzorovani je zde stanoveno procentem cenzorovanych
subjektu a jednd se o bézné cenzorovani, dané 20 procenty cenzorovanych sub-
jekt az po extrémni procento cenzorovanych subjekti, které ¢ini 70 procent. Cas
do udalosti vychazi ze dvou z nejcastéji uzivanych rozdéleni v analyze prezivani
a témi jsou Weibullovo rozdéleni a exponencialni rozdéleni. Z hlediska Coxova
modelu proporcionalnich rizik obé rozdéleni spliuji zakladni predpoklad propor-
cionality.

Ptiesnost p-hodnoty muzeme vyhodnotit grafickym porovnavanim empirické a
teoretické distribuéni funkce p-hodnoty [52], nebo porovnanim empirické a teore-
tické relativni ¢etnosti zamitnuti platné nulové hypotézy. Na zakladé téchto pozo-

rovani rozlisujeme testy na liberalni, konzervativni a presné. Ze simulacni studie
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vyplyva, ze Walduv test regresnich koeficientt je ptevazné konzervativni na rozdil
od dalsich dvou testu regresnich koeficientt (test poméru vérohodnosti a skérovy
test), které jsou prevazné liberdlni. Presnost p-hodnot klesd s rostoucim pro-
centem zprava cenzorovanych hodnot a s rostouci velikosti zprava kréacenych dat.
Ptesnost je také ovlivnéna velikosti vybéru a klesa s klesajicim rozsahem datového
souboru. Dale je ovlivnéna sledovanym kovariatem, kdy na zédkladé simulacni stu-
die muzeme pozorovat, ze presnost testu pro kovariat pochézejici z normalniho
rozdéleni je lepsi, nez pro kovariat pochézejici z binomického rozdéleni. Déle pak
z vysledku simulacni studie plyne, ze skérovy test je méné presny nez test poméru
vérohodnosti.

Disertacni prace je vénovana téz zpfesnéni téchto testu na zakladé
Barnsorft-Nielsen a Lugannani-Rice aproximace. V téchto aproximacich je koten
vérohodnostni rovnice kombinovan s Waldovou testovou statistikou a se skérovou
testovou statistikou. Ze simulac¢ni studie plyne, ze konzervativni chovani Waldova
testu je vyhodné v kombinaci s liberdlnim chovanim testu poméru vérohodnosti.
Pokud vyuzijeme téchto dvou vlastnosti v Lugannani-Rice a Bardof-Nielsenové
aproximaci dojde k zlepSeni pfesnosti p-hodnot téchto testu. Naopak pokud v

téchto aproximacich vyuzijeme skérovy test ke zlepSeni presnosti testu nedojde.
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Summary

Survival analysis is one of the oldest part of statistics which is mainly used
in medical research. The beginning of this part of statistics is dated around
17th century. The aim of this study is to analyze time to event and the time
variable could be measured in various units, e.g. hours, days, monts, ect. Crucial
is for survival analysis the definition of an event. This event can be considerer in
negative way, e.g. deaht of the patient after the operation, in positive way, e.g.
achieving new job or achieving diploma after the study.

This work is focused on the Cox model of proportional hazards [16]. The Cox
model is one of the most popular analytical tool in the medical research. In 2007
had got at Google Scholar more than 8500 citations and now there is more that
44 000 citations of this artical. Using this model, one is modeling the effect of
explanatory variables on the hazard of the outcome. In this work the Cox model
is introduced on the case studies which are not so common for model pupose.

First retrospective study is focused on analyzing the duration of the regis-
tration on the Labour Office from the point of view gender problematic and
employability of studied faculty conducted by Tomas Bat “a University. We collec-
ted data on 512 graduates, from which we obtained the information on age, gen-
der, approbation and the length of stay in the registry on the Labour Office after
the graduation, and the statute in the registry (leaving the registry because of
work, still in the registry, leaving the registry for another reason, e.g. the own
request). The study indicates that the length of stay in the registry affects sig-
nificantly only gender. The factors age and studied faculty were not statistically

significant.
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Second study shows usage of the Cox model in material technology. The aim of
this study was to analyse the effect of type of rotary system, canal curvature, and
instrument size on cyclic resistance. Materials and Methods. Cyclic fatigue testing
was carried out in stainless steel artificial canals with radii of curvature of 3 or
5 mm and the angle of curvature of 60 degrees. ISO colour coding indicated the
instrument size (yellow for size 20; red for size 25). Wizard Navigator instruments,
Mtwo instruments, ProTaper instruments, and Revo-S instruments were passively
rotated at 250 rotations per minute, and the time fracture was being recorded. The
data were then analysed by the Kaplan-Meier estimator of the survival function,
the Cox proportional hazards model, the Wald test for regression covariates,
and the Wald test for significance of regression model. Conclusion. The lifespan
registered for the tested instruments was Mtwo Wizard Navigator Revo-S
ProTaper; 5 mm radius 3 mm radius; and yellow red in ISO colour coding
system.

In the last study we applied the Cox regression model when right censoring
and delayed entry survival data are considered. In the paper we present how re-
sampling together with effect of delayed entry affect estimated parameters. The
possibilities as well as limitations of this approach are demonstrated through the
retrospective study of mitral valve replacement in children under 18 years. Our
results indicate that the truncation can change the whole meaning of model and
therefore it might not contribute to the decisionon the effect of covariates on
survival time.

The main part of this theses is focused on the accuracy of tests about
significance of regression coefficient in the Cox proportional hazards model. The
significance of the effect of the covariate is usually verified by means of the

likelihood ratio test, Wald test and score test. Asymptotically, these tests have the
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same distribution, however, numerically they give different results in applications.
Often, these tests are used in the preclinical studies where sample size are usually
around 20. So that is why there is a chance that for small sample those tests are
inaccurate.

The values used for time to event data are generated from Weibull and expo-
netial distribution. For each situation, 1000 independent samples were generated
with the sample size n = (100; 70; 50; 30; 20). We analyze right censored and left
truncated data. Censoring was chosen as 0,20,50 and 70 % of right censored ob-
servation. Left truncation was represented by quartiles, and considered in mean
0, 5, 15 and 25 % of truncated values. The covariate is treated as nuisance and
for this purpose we choose one categorical regressor, from Binomial distribution
for first model and continuous from normal distribution for second model.

From Cox model the regression parameters were estimated. Those parameters
are tested under null hypothesis using Wald, Likelihood ratio and score test.
Relative frequency from 1000 repetition of p-values less or equals to 0.05 was
computed. Then based on those relative frequencies and using comparison with
quartiles of Binomial distribution those tests were marked as liberal, conservative
and accurate.

In order to improve the accuracy of tests, modification of the likelihood
root based on the theory of higher order asymptotics is used. Particularly the
Barndorff-Nielsen and Lugannani—Rice formula are used. These approximations
are based on combination likelihood root with Wand statistics and with score
statistics.

The results from the large simulation study indicate that the Wald test is
mostly conservative in contrast to the likelihood ratio test and the score test

whose are liberal. The accuracy of tests decreases with increasing proportion of
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right-censored and left-truncated data and decreasing sample size. The accuracy
in testing the effects of a dichotomous covariate is less than for a continuous
one. The score statistic is more inaccurate than the likelihood ratio statistic. The
results from the corrections of the test statistics using higher order asymptotics
showed usefulness mainly for the combination of the Lugannani-Rice formula and
the Bardof-Nielsen formula with the Wald statistic. Conversely, the combination
of the likelihood root with the score statistic does not improve the accuracy.
The delayed entry which is discussed in many papers can be considered as
problematic in hypothesis testing and accuracy of the p-value of this omnibus
tests. From the conclusion of our study follows that the main inaccurate results
was obtained in extreme situation of truncation sample size and censoring. The

Wald test, which is mainly used for hypothesis testing we obtained best results.
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SEZNAM POUZITYCH ZKRATEK

nahodna veli¢ina oznacujici cas
funkce preziti (survival function)
distribuéni funkce

hustota rozdéleni pravdépodobnosti
rizikova funkce

kumulativni rizikova funkce
zakladni rizikova funkce
kumulativni zédkladni rizikova funkce
¢as cenzorovani subjektu ¢

indikator udalosti subjektu ¢

pevné stanoveny pocet udalosti
kraceni zleva (left truncation)
kraceni zprava (right truncation)
pevny cas studie

vérohodnostni funkce, parcidlni vérohodnostni funkce

rizikovd mnozina v ¢ase t;
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Xi = (Ti1, ooy Tip) vektor kovariatu i-tého subjektu

B = (b1, B2, ..., Bp) vektor regresnich koeficientu ptislusny kovaridtu
h(t,x;) funkce hazardu pro dany subjekt i a dané kovariaty z;
HR relativni riziko
L(B) logaritmus vérohodnostni funkce a parcidlni vérohodnostni funkce
J(5) empirickd Fisherova informaéni matice
QLr testova statistika testu pomeéru vérohodnosti
Qw testova statistika Waldova testu
Qs testova statistika skérového testu
S(t,x) funkce preziti dand modelem proporciondlniho rizika
F(t,z) distribu¢ni funkce dand modelem proporcionalniho rizika
() distribu¢ni funkce standardizovaného normélnfho rozdélent
¢(.)  hustota rozdéleni pravdépodobnosti standardizovaného normalniho

rozdéleni
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