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Sammanfattning

Syftet med det hir examensarbetet &r att ge en intuitiv kinsla for hur Cox’s proportionella
hazard modell dr uppbyggd {f6r vanliga kohortstudiedata, och hur den modellen kan modifieras
sd att den dven kan anvindas fOr att analysera data frén en inbidddad fall-kontroll-studie
(nested case control study). Det hir gbrs genom att férst gi igenom nagra vanliga fragor,
problem och storheter inom &verlevnadsanalys, for att sedan ge en kort sammanfattning av de
matematiska begrepp som behovs f6r att kunna forklara teorin. Foér den inbédddade fall-kontroll
designen kommer det dven presentreras en skattning av den absoluta risken. I de avslutande
kapitlen kommer vi att analysera en inbdddad fall-kontroll-studie om cervical carcinoma in
situ, livmoderhalscancer, som bestar av 373 fall och kontroller genom att tillimpa de metoder
som har diskuterats tidigare i texten. Den analys som utférs kommer ddremot inte att vara av
den vanliga modellanpassningstypen, utan kommer mer att betona metodernas kinslighet for
val av vikter som berér hur kontrollerna har dragits ur grundpopulationen. Anledningen till
detta dr att vi inte har tillgdng till de faktiska vikterna. Den korta analys som goérs antyder
att vikterna har en inverkan p& resultaten.

Abstract

The aim of this thesis is to give an intuitive feeling for how Cox’s proportional hazards model
is built up for ordinary cohort study data, and how this model can be modified to work
for data from a nested case control design. This is done by first introducing some common
survival analytic questions, problems and quantities, and then give a short summary of the
mathematics needed to develop the theory. For the nested case control design an estimate
of the absolute risk will be presented. In the latter chapters we will have a look at a nested
case control study about cervical carcinoma in situ containing information about 373 cases
and controls, and use the methods that have been discussed earlier in the text. However,
the analysis will not be of the normal model fitting kind, instead it will concentrate on the
methods sensitivity to different choices of weights, concerning the sampling procedure of the
controls. The reason for this is that the information about the needed weights are not availible.
This brief analysis also indicate that the choice of weights is important to the results.

*E-post: m99mli@math.su.se. Handledare: Mikael Andersson.
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1 Introduktion till 6verlevnadsanalys

Overlevnadsanlays handlar om att hitta modeller som beskriver tid till det att nagon viss héndelse
intraffar i processer som gar fran ett tillstand till ett annat, t.ex. fran frisk till sjuk eller levande
till d6d. Sadana hér forsok brukar 1aggas upp i form av olika slags studier, och vanliga problem
som d& uppkommer dr bortfall av information p.g.a. censurering och/ eller trunkering som man
forsoker kompensera for efter bista mojliga formaga.

Den vanligaste typen av censurering kallas hogercensurering, och innebér att man inte far full-
stindig information foér de individer som inte upplever hindelsen som ska observeras fore studiens
slut. Trunkering innebér att vissa individer inte kommer med i studien t.ex. p.g.a. att de har
upplevt en kontrollhindelse fore studiens borjan, s4 man vet att handelsen har intraffat, men inte
ndr den har intréffat. Den hir typen av trunkering kallas vinstertrunkering.

En ytterligare effekt som ger ofullstindig information om en individ kallas competing risk och
dr d& en individ som &r med i studien faller ur studien av annan orsak &n den héindelse som ska
observeras t.ex. pga att individen dor eller flyttar sa att uppfoljning blir oméjlig. Figur 1 ger en
schematisk bild av hur en studie kan tdnkas se ut i tiden rent kalenderméssigt, medan figur 2 visar
tiderna till héndelse f6r samma studie.

Figur 1: Observationer som slutar med Figur 2: Tider till héndelse for studien
ett kryss motsvarar exakta tider, me- i figur 1. Observationer som slutar med
dan observationer som nar den hogra kryss ar exakta och de ovriga ar hoger-
kanten &r hogercensurerade. censurerade

Intressanta fragor att forsoka svara pa ar t.ex. hur stor sannolikhet har en individ att uppleva
héndelsen som observeras efter tiden ¢? eller, hur stor sannolikhet &r det att en individ som inte
har upplevt hindelsen vid tiden ¢ kommer att ha upplevt hindelsen vid ¢ + dt?

Den forsta sannolikheten kan skrivas som P(T > t) och kallas T':s Gverlevnadsfunktion och
betecknas S(t) dar T' &r nigon stokastisk variabel som beskriver tiden tills en individ upplever
héndelsen som observeras. Da ser man att S(t) = 1 — F(¢), dar F(t) & T's fordelningsfunktion.
Om T har en téthet, f, si kan man fa foljande samband

0
—~~
o~
~—
I

/too flw)du
=) = B0

Den andra sannolikheten, normerad pa ldmpligt sitt, kan skrivas som

. PA<T<t+dt|T>t)
lim
dt—0 dt
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och kallas T':s hazard- eller riskfunktion och betecknas h(t). Hazardfunktionen kallas ibland
for intensitetsfunktionen och brukar da betecknas med A(¢). Om T har en tithet kan man skriva
h(t) = f(t)/S(t) = —dlog S(t)/dt dér log ar den naturliga logaritmen. En annan funktion som &r
av intresse dr den kumulativa hazardfunktionen som betecknas H(t), och som fas av

H(t) = /Oh(u)dulogS(t)
= S5(t) = exp{-H(t)}

P& samma sitt som for hazardfunktionen kallas den kumulativa hazardfunktionen ibland &ven
for den kumulativa intensitetsfunktionen.

For att skatta dessa funktioner finns det flera olika sdtt att gé till viga pa beroende pa hur
manga restriktioner och antaganden som man ar villig eller har mojlighet att gora. Dels finns det
parametriska och icke-parametriska metoder, men den metod som kommer att anvindas lite langre
fram i texten kallas semi-parametrisk Cox-regression, och &r en multiplikativ intensitetsmodell. Det
semi-parametriska ligger i att modellen har en icke-parametrisk del, en gemensam grundhazard,
dven kallad grundrisk eller baselinerisk, och en parametrisk del, ddr man gor ett parametriskt
antagande om bakgrundsfaktorerna i modellen. En av férdelarna med Cox:s modell &r just att den
tar hdnsyn till individuell bakgrundsinformation. Definitionen av en multiplikativ intensitetsmodell
aterkommer vi till lite langre fram i texten.

2 Upplagg

Tanken dr nu att forsoka ge en intuitiv forstaelse for hur teorin till Cox-regressionen dr uppbyggd
for fallet med hogercensurerade data i en kohortstudie, och sedan beskriva hur man utvidgar den
modellen till en inbdddad fall-kontroll (nested case control) studie samt inféra ngra tester som
sedan ska tilldimpas pa en riktig studie.

For mer ingéende detaljer i teorin &n de som kommer att ges i den hir uppsatsen hanvisas till
foljande bocker och artiklar:

Teorin som presenteras fram till kapitlet ’Inbdddad fall-kontroll studie’ bygger férst och framst
pé Fleming och Harrington [5], Andersen et al. [1] samt Klein och Moeschberger [8]. Efterfoljan-
de kapitel bygger pa artiklarna Borgan och Langholz [2], Borgan et al. [3] samt Langholz och
Borgan [9].

3 Beteckningar, definitioner och lite grundliggande teori

Den viktigaste byggstenen for den hir teorin dr martingaler. Men for att komma igdng behover vi
forst lite nédviandiga beteckningar och definitioner.

Antag att det finns nagot sannolikhetsrum (2, F, P) dar Q &r ett utfallsrum, F &r en o-algebra
som innehaller hela Q samt delmingder av Q2 och P &r sannolikhetsméattet som &r definierat pa
delméngderna i F.

Teorin som presenteras framéver kommer att till storsta delen handla om stokastiska processer
och framst siddana som gor diskreta hopp i kontinuerlig tid. Formellt dr en sddan hir stokastisk
process X (t) en samling stokastiska variabler indexerade i tiden enligt ¢ € [0, 00).

Om man betraktar utfallet for X (¢) som en funktion X (¢, w) fér w € €, sd kan man se pa X (¢,w)
som en funktion av t for fixt w. Den hér funktionen brukar kallas for processen X :s realisering eller
vig. Det har begreppet &r viktigt nir man talar om vilka egenskaper som en stokastisk process
har i form av begrinsningar och kontinuitet. Om man ser till en stokastisk integral fot X (u)dY (u)
s& integrerar man processen X med avseende pa processen Y':s vig.

Definition: Filtration, historia, kontinuitet
En filtration {F; : t > 0} &r en vixande familj av hogerkontinuerliga sub-c-algebror. Att filt-
rationen dr hégerkontinuerlig innebér att Fs = Ny F; for alla s. Filtrationer brukar dven kallas
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historier till stokastiska processer, vilket kommer av att F; innehaller informationen om nagon viss
process X upp till tiden ¢ samt eventuell annan tidsberoende information och ibland dven méang-
den av nollhidndelser. Om filtrationen innehaller mangden av nollhdndelser ségs filtrationen vara
komplett. Den minsta sub-c-algebran som innehéller processen X:s historia upp till tiden t r den
som &r genererad av processen X. Den sub-o-algebran definieras enligt F; = o{X(s) : 0 < s < {¢}.
Langre fram i texten kommer beteckningen F;_ anvéndas, vilken syftar pa historien for nagon
process i intervallet [0, t).

Definition: Rikneprocess
En rdkneprocess, i kontinuerlig tid, N = {N(t) : ¢ > 0} definieras av att N(0) = 0, N(t) < oo,
N(t) antar bara heltalsvirden, dr hogerkontinuerlig och icke-avtagande. Ur detta foljer direkt att
N(t) — N(s) &r antalet steg som processen tagit i tidsintervallet (s, ¢].

Antag att man har ett datamaterial med m st individer. Lat N;(t) vara en 0/1 réknepro-
cess som kontrollerar om individ ¢ har upplevt hindelsen som ska observeras vid tiden ¢, dvs.
N;(t) = I(T; <t) dar T; &r den stokastiska variabeln som beskriver tiden till hindelse for individ
1. Alla individer forutsétts dven ha unika hopptider, dvs. inga tva individer hoppar samtidigt.
Antag att datamaterialet i studien har hégercensurerade observationer. Om man antar att hoger-
censureringen &r icke-informativ, vilket innebér att censureringstiden &r oberoende av tiden till
héndelsen och att de censurerade tiderna inte tillfér nigon ytterligare information, s kan man
definiera om rakneprocessen N;(t) sahér:

Lat U; vara den stokastiska variabel som motsvarar tiden for nir studien avslutas for individ
i, som &r oberoende av T;. For att en individ ska ha upplevt hindelsen vid tiden ¢ sa maste, som
tidigare, 7; < ¢, men nu har man &ven kravet att 7; < U;. Den rikneprocess som kontrollerar
om individ ¢ har upplevt héndelsen vid tiden ¢ definieras alltsd av N;(t) = I[(X; <t¢,§; = 1), dér
X; = min(T;,U;) och §; = 1 om T; < U;. Nu kan man sitta upp processen N = (Ny,..., Np,)
som alltsd innehéller informationen om alla m st individerna.

Sitt nu N(t) = >, N;(t), som d& ocksa blir en rikneprocess, men som endast gér hopp av
langden +1, men som istéllet raknar det totala antalet individer som har upplevt hindelsen vid
tiden ¢ i forsoket, dvs. hur manga hopp som processen N har gjort vid tiden ¢.

En sddan har rdkneprocess far nigra trevliga egenskaper. Om man ser till processen NV i ett
litet tidsintervall (¢,t + dt], s& kommer dN(t) = N((t + dt)—) — N(t—) att vara approximativt
en 0/1 variabel. Det leder i sin tur till att E(dN(t) | F:—) = P(dN(t) = 1| F;—). Vantevirdet
for rékneprocessen N i ett litet tidsintervall kommer alltsd att motsvara sannolikheten for att
processen tar ett steg i det tidsintervallet givet historien upp till ¢—.

For att nu aterkomma, till varfor hazardfunktionen &dven brukar kallas for intensitetsfunktionen
sa ska vi titta pa foljande samband. Lat N;(¢) vara en 0/1 rdkneprocess med icke-informativ
hogercensurering definierad enligt ovan, och anta att det existerar en téthet till 7;. Da géller
foljande:

E(N:(t)) = P(X;<t,6=1)
= P <t T <U;)

3
S
Y
2
S—
n
—
=
S~—
\
£
o
g
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T; och U; oberoende }

{
= /t (U; > u,T; > u)A(u)du

Il
/\
N
~
—
!
V
S
=
Y
I
S~—
>~
=
&
Q
N
N—
Il
&
—
=
-
S~—
S~—

dar A;( fo (T; > u,U; > u)A(u)du och A;(t) kallas for N;:s intensitetsprocess dar A(u) &r
inten51tetsfunkt10nen
Ur detta foljer att

dar A(t) = > Ai(t).

Definition: Martingaler, submartingaler

Om E(] M(t) |) < oo for alla t € [0, 00) samt att

E(M(t) | Fs) = M(s) for s < t sa kallas den stokastiska processen M (t) for martingal.
E(M(t) | Fs) > M(s) for s <t sa kallas den stokastiska processen M (t) for submartingal.

Lat s <t och N(t) vara en rikneprocess definierad enligt ovan. Givet historien upp till tiden
s genererad av N, s& vet man vilka processer som har hoppat. Lat NV;(¢) beteckna den processen
som gor ett hopp vid tiden t;. D4 géller att

B(N@) | F) = E(Y N | £

= E(N(t)|Fs) = N(s)

s& N(t) &r alltsd en submartingal. Ett annat sitt att komma fram till samma resultat ar att
betrakta de enskilda N;(¢) som alla &r icke-avtagande, ur vilket det foljer att N (¢) ar submartingal.

Eftersom vi ovan har visat att E(N(t)) = E(A(¢)), samt visat att N(t) &r en submartingal s
kommer foljande resultat kanske att kidnnas lite mer rimligt.

Enligt Doob-Meyers dekompositionssats si existerar det till varje submartingal N en unik
hogerkontinuerlig och bestdmbar kompensator A saddan att M = N — A &r en martingal, vilket
leder till att A dr intensitetsprocessen till N. Ur detta foljer att dven alla m st M; = N; — A;
kommer att vara martingaler och att man kan sitta upp den simultana processen M =N — A.

Vad innebér da det hiar bestambara? Att processen A ar bestambar syftar i det hir avseendet
pa att E(A(t) | Fi—) = A(¢), dvs. filtrationen som gar upp till t— bestdmmer utfallet i ¢. Formellt
séger man att A(t) dr F;_-métbar. Om man ser till rdkneprocessen N (t) = >_""; N;(t), definierad
ovan for hogercensurerade data, och ser till

E(dN(t) | Fi-) E(dA(t) | Fi-)

dA(t) = I(T > t,U > )A(t)dt

men E(dN(t) | Fi—) = P(dN(t) =1 | Fi—) s& dA(t) = P(dN(t) = 1| Fi—). dA(t) ar alltsi
den betingade sannolikheten att rdkneprocessen N hoppar ett steg i intervallet (¢,¢ + dt] givet
historien upp till ¢—.
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For att ga tillbaka till uppdelningen M = N — A, sa kan man se pa den hir processen som en
centrerad process med vintevirde 0, och dar A kan betraktas som systematisk faktor som N ror
sig slumpmassig kring for varje tidpunkt ¢, givet historien upp till ¢—.

4 Kohortstudie

En kohortstudie &r upplagd s& att man tar in individer i ett forsok/studie mellan tva tidpunkter,
start och stopp, enligt ndgot eller nigra kriterier, for att undersdka négot visst samband mellan tid
till ndgon viss héndelse som t.ex. att jamfora hur tva olika behandlingar paverkar tiden till tillfrisk-
nande. Informationen om individer i studien samlas in prospektivt, vilket innebér att insamlingen
av information sker under férsokets gang, och nir vil forscket dr avslutat finns det inget behov av
tillbakablickar fér att kunna anvinda den insamlade informationen. Det som kohort syftar pa i det
har sammanhanget dr att man gor gruppjamforelser. Antag att individ ¢ upplever hindelsen som
man &r intresserad av vid tiden ¢;. Den jamforelse man da gor dr den mellan individ ¢ och de Gvriga
individer som &r vid risk vid tiden ¢;. Att en individ ar vid risk vid tiden ¢; innebér att personen
inte har upplevt hindelsen vid tiden t;— eller upplever hindelsen vid tiden ¢;. Riskmangden vid
tiden ¢ dr méngden av individer som da befinner sig vid risk och betecknas med R(t).

Notera att individerna som &r vid risk vid tiden ¢; kommer &ven att kunna vara individer
som senare kommer att hogercensureras, men eftersom den enda information som man har till
sitt forfogande vid t; dr om individen har upplevt hindelsen eller inte, samt eventuellt individuell
bakgrundsdata. Antagandet om icke-informativ hégercensurering kommer alltsa inte leda till att
man kastar bort all information om de censurerade individerna, utan snarare informationen som
kan ténkas vara kopplad till censureringstidpunkten. Ur figur 2, ovan, kan man se hur riskméngden
for de olika fallen i studien som visats i figur 1 kommer att se ut, och att dessa kommer att innehéalla
individer som kommer att censureras.

4.1 Cox modell

For att forstd hur Cox modell fungerar for en kohortstudie sd beh6vs egentligen inte martingaler,
utan det récker med vanliga betingade sannolikheter. Anledningen till att det &nd& &r martingal-
synséttet som presenteras hir ar for att det ska bli ldttare att se hur man utvidgar den hir
modellen s att den fungerar for en inbdddad fall-kontroll studie.

Cox modell ar, som tidigare ndmnts, en semi-parametrisk regressionsmodell. Det semi-
parametriska bestar i att modellen har en icke-parametrisk grundrisk samt att man antar ett
parametriskt beroende av bakgrundsvariablerna. En av de stora férdelarna med Cox modell jam-
fort med de rent parametriska eller icke-parametriska modellerna dr att den just tar hinsyn till
bakgrundsvariabler, dven kallade kovariater, som dven kan tillatas vara beroende av tiden.

Definition: Cox modell for fixa kovariater

At | Z) = Xo(t) exp{B'Z}

dér X\o(t) &r grundrisken, baseline hazard, Z = (z1,...,2p) dr vektorn med kovariater, och 3
ar vektorn med regressionskoefficienter.

Antag att det har gjorts en studie med m st individer, och nu vill man jamféra hur stor den
relativa risken dr for individer med kovariater Z; jamfoért med individer med kovariater Zs. Det
innebér att

Mo(t) exp{B'Z,) _ exp{8'Zy)
Ao(t) eXP{IBIZz} eXP{BIZQ}

dvs. for tva individer med olika kovariater kommer den relativa risken att vara konstant i tiden.
Den hir egenskapen gor att Cox modell brukar kallas for en proportionell hazard modell. Problemet

= exp{B'(Z1 — Z2)}
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med den hir egenskapen dr att den inte alla ganger &r rimlig, och leder till ett modellantagande
som maste testas. Tester av modellens ldmplighet kommer att tas upp lite langre fram.

Hur kommer d& martingalen M = N — A in i bilden igen? I Cox modell sa &r det ju inten-
sitetsfunktionen A som man antar har ett visst utseende, och den &r kopplad till processen A
vilket har visats tidigare. Om man utgdr ifrdn kompensatorn till en rikneprocess och antar att
den har en viss form, under vissa forutsittningar, s kommer man fram till modeller som kallas
for multiplikativa intensitetsmodeller, som just har egenskapen att de kan delas uppi M = N — A.

Foljande definition av den multiplikativa intensitets modellen ges i Fleming och Harrington [5]:

Den multiplikativa intensitetsmodellen for observationer fran m oberoende individer, bestar av
m tripplar (N;,Y;, Z;) av rikne-, censurerings- och kovariatprocesser, en hogerkontinuerlig historia
{F, : t > 0}, och de m st intensitetsprocesserna I;(t) = Xo(t)Yi(t) exp{B'Z;} under foljande
antaganden:

1. N &r en simultan rékneprocess dér inga tva processer N; och N; hoppar samtidigt, dvs.
P(AN;(t) = AN;(t) =1)=0for alla ¢ # j och t > 0.

2. for alla i géller att M; = N; — A; ar en martingal med avseende p& F;, dar

ar den kontinuerliga kompensatorn.

3. alla censureringsprocesser Y; och kovariatprocesser Z; dr bestdmbara med avseende pa F;.
Z;ma ar dven lokalt begrinsade.

Definitionen av den multiplikativa intensitetsmodellen f6r icke- informatlvt hogercensurerade
data med fixa kovariater sdger att det existerar funktioner I; sddana att A;( fo u)du som
har formen

Li(t) = Mo(t) exp{B'Z,}Yi(t)

dar Y;(t) = I(T; > t,U; > t) och uppfyller M; = N; — A;. Med andra ord s& dr Cox modell en
multiplikativ intensitetsmodell under dessa antaganden.

Eftersom intensitetsfunktionen \ dr betingad med avseende pa kovariaterna Z kommer dven
overlevnadsfunktionen S att vara betingad med avseende pa dessa. Ur de samband mellan inten-
sitetsfunktionen och Gverlevnadsfunktionen som visats tidigare sa fas att

St|Z) = exp{ / u|Z)du}
= exp{ / u) exp{ B’ Z}du}
{-

— exp{ - exp{8Z) / Ao
_ So(t)exp{ﬁz}

dar So(t) = exp{ - fot )\O(u)du}.

4.2 Likelihood, partiell likelihood samt skattning av 3

Nasta steg for att komma vidare &r att kunna skatta den p-dimensionella vektorn 3, vilket man gor

genom att 16sa de p stycken likelihoodekvationerna % log L(B) =0, fér g = 1,...,p, numeriskt
g

med hjilp av t.ex. Newton-Raphsons metod.
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Den vanliga likelihooden anvinder man ju till att hitta skattningar av olika slags parametrar,
i vart fall regressionsparametrarna (3. Men vad &r da den partiella likelihooden fér nagot? Tanken
med den partiella likelihooden &r att hitta en mindre likelihood &n den vanliga, men som fort-
farande har samma egenskaper. Anledningen till detta dr att om man ser till de data som man
far fran en Gverlevnadsstudie, s kommer det att finnas faktorer som péaverkar dess fullstindighet,
t.ex. censurering och trunkering. Det man nu vill géra &r att fa bort de data som inte tillfér nadgon
ytterligare information vad géller skattningarna av regressionsparametrarna (3.

Antag att man har ett icke-informativt hégercensurerat datamaterial som innehéller informa-

tion om (X;, Z;, 6;) for individerna ¢ = 1,...,m. Antag att bara D individer har upplevt hindelsen
vid studiens slut vid tiderna t; < --- < tp och lat t; >ty = 0 samt tp < tpy1 = co. Antag dven
att informationen i (X;,Z;, ;) kan skrivas om som handelser G;, H;, i = 1,...,D enligt foljande:

Lat G; vara hindelsen att den ordnade individ (¢) har upplevt hindelsen vid tiden ¢;, och 1at
H; beteckna handelsen for de individer som censureras i intervallet [t;_1,t;) samt deras censure-
ringstider och att precis en individ har upplevt héndelsen vid tiden ;. Nu kan man stéilla upp
likelihooden

L(ﬁ) 08 P(Gl,Hl,...,GD,HD)

D
= {HP(Gi | Hi,Gil,Hi1,---,Gl,H1)}P(G1 | Hy)

1=2

X

D
{HP(Hz | Gi—laHi—la---aGlaHl)} P(Hy).
i=2

Nu ar likelihooden uppdelad i tva delar. Under antagandet om icke-informativ hogercensure-
ring bestar den forsta delen av betingade sannolikheter som ror de exakta observationerna och
den andra av de som beror censureringar. Om man nu férsoker att dra paralleller mellan dessa tva
produkter och deras inverkan pé 3, ar det férhoppningsvis lattare att tanka pa dessa tva uttrycks
forhallande till kovariaterna, som i sin tur ar kopplade till 3. Att kovariaterna ar kopplade till de
exakta observationerna ar rimligt, och det &r dven rimligt att tro att de censurerade observatio-
nerna inte har nagon koppling till kovariaterna, eller endast har en svag koppling. Med hjilp av
det har 16sa resonemanget kan vi nu alltsd stryka den andra produkten ur uttrycket ovan, och vi
har da fatt fram den partiella likelihooden

D
L(B) x {HP(Gz' | Hi,Gi—1, Hi—1, .. -thHl)} P(Gy | Hy).
i=2
For att bestdmma uttrycket for den partiella likelihooden for en Cox-modell for en kohortstudie
med icke-informativ hégercensurering dir inga individer upplever hindelsen samtidigt s kan man
bestdmma uttrycken for de betingade sannolikheterna sdhér:

P(individ (i) upplever hindelsen vid t; | en individ upplever handelsen vid ¢;) =
__ p(individ (i) upplever héndelsen vid ¢;|har inte upplevt héndelsen vid ¢,—)

o P(en( i‘ndi;/id upplever hindelsen vid ¢;|har inte upplevt hindelsen vid ¢,—)
A(tZ iy

TR, MIZ))
 xe®exp{B'Z,)}

= Z]‘GRi Ao (t) exp{,@lzj}
_ exp{B'Z,))

C D e, 0Bz

dir R; ar riskméngden, mingden av individer som inte har upplevt hindelsen vid ¢;, fér den
ordnade individen (¢) som upplever hindelsen vid tiden ¢,. D& blir den partiella likelihooden

D exp{ﬁ’Z(i)}
£(8) =
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P& samma sitt som i den vanliga maximumlikelihoodteorin sa fas de partiella maximum like-
lihood skattningarna genom att 16sa de p stycken ekvationerna 6%9 logL(B)=0forg=1,...,p
dar

D
log £(B) = <ﬂ'z<i> —log Y exp{ﬁ'zj})
i=1 JER;

vilket ger

B 2 Y er, zig exp{B'Z;}
—1log L(B) =Y z(i)g — JER - — U,
aﬂg o8 (ﬁ) ; “ha i—1 E]‘eRi eXp{ﬂ/Zj} g(ﬁ)

dér Uy ar en komponent i score-funktionen U(3).
Informationsmatrisen kommer &ven att behdvas, bland annat for att kunna anvinda Newton-
Raphsons metod. Som vanligt kommer elementen i informationsmatrisen att ges av

=1 i

2
—— 1o
03,00, " °

_ zD: ZjeRi ZjgZjh exp{ﬁ/Zj} _ zD: (ZjeRi Zjg eXp{ﬂ/Zj})(ZjeRi Zjh eXP{ﬂ/Zj})
i— Z_je’[zi exp{ﬁlzj} =1 (ZjeRi exp{ﬁlzj})(zjeni eXP{B/Zj})

Vad géller skattningarna av (3 s kommer dessa att vara asymptotiskt normalférdelade enligt
BeNPBIB)™).

Eftersom den partiella likelihooden inte &r en fullstindig likelihood, sd kommer dess egenskaper
inte heller att bete sig som sig bor i alla lgen, men for de fall som &r intressanta kommer inga
problem att uppsté.

Det hir séttet att angripa den partiella likelihooden har ju inte anvént sig av martingaler
over huvudtaget, men har férhoppningsvis givit en lite béttre forstaelse for hur den partiella

likelihooden &r uppbyggd och fungerar. For en hirledning av den partiella likelihooden utgaende
ifran intensitetsprocessen hinvisas till t.ex. Fleming och Harrington [5].

Zgn(B) L(B)

4.3 Tester och skattningar

Det hir kapitlet kommer i princip bara att ga ut pa att definiera ett par vanliga signifikanstester
av (3. Anledningen till detta ar att for en mer komplett genomgadng kommer man att behdva
diverse asymptotiska resultat som gar utanfor uppsatsens omfattning. For en ordentlig genomgang
hénvisas till Fleming och Harrington [5] eller Andersen et al. [1].

Skattningar av den absoluta risken och 6verlevnadsfunktionen foér givna kovariater kommer inte
att presenteras i det har kapitlet, p.g.a. av att forfarandet som kommer att presenteras i kapitlet
som ror inbdddad fall-kontroll studien kommer att vara en omvig jamfort med det traditionella.

4.4 Score-test, LR-test och Wald’s test

For att testa hypotesen Ho : 3 = B, for B = {B;,...,8,}, finns det ett antal olika tester att ta
till. De tester som presenteras hir, bygger pa att statistikorna dr asymptotiskt x? - fordelade med
p frihetsgrader under Hy.

Statistikorna for dessa tester ar:

Score-test: xsc = (U(By))'Z(Bo)~"U(B,)
Likelihood Ratio-test: x2, = 2{logL(8) —log L(B,)}

Walds’s test: x3 (B - Bo)Z(B)(B — By)
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4.5 Diagnostik, modellantaganden, martingalresidualer

For att kunna forlita sig p4 de resultat som man har fatt fram vid test av olika kovariaters inverkan
pa modellen, si maste man undersdka hur vil modellantagandena ar uppfyllda. For Cox modell
ar det, som sagts tidigare, antagandet om proportionell risk som méste undersdkas. Om man inte
vet hur kovariaterna kan ténkas bete sig &r det dven av intresse att underscka deras form, dvs. om
de bor transformeras eller inte.

4.6 Martingalresidualer

Om man ser till de m st lokala martingalerna M; = N; — A; for Cox modell med fixa kovariater
for icke-informativt hégercensurerat datamaterial sa ar

¢
Ai(t) = /0 I(T; > u,U; > u) exp{B'Z;} \o(u)du.

Lat A(t) beteckna den kumulativa intensitetsfunktionen och Ag(¢) beteckna den kumulativa
baselineintensitetsfunktionen. Nu kan man skriva

Ai(t) = /0 I(T; > u,U; > u)exp{B'Z,}dAo(u).

Nu ska vi ta oss en titt pd Breslow’s estimator

~ t Zm:1 dN](u)
Ao(t) = - ;
o) /ozz_lmwexp{fszk}

For en hirledning av Breslow’s estimator si hinvisas till t.ex. Fleming och Harrington [5].
Breslow’s estimator far féljande utseende for icke-informativt hdgercensurerade data

25y AN (u)

t
Ao(t) =
o9 /0 Sy (T > u, Ug > u) exp{ B Z, }

m t 1
> = AN,
=170 Y I(Tk > u, Uy, > u) exp{B Z,}
men eftersom alla N;(u) &r hogerkontinuerliga 0/1 processer s& &r

¢
/ £5()AN; (w) = £;(u;) AN, (u;) om u; € [0,4] och 0 annars.
0

u; motsvarar hir hopptiden for processen N; och AN, (u;) = N;(u;) — Nj(u;—) = 1.
Nu foljer att

. 1
Ao(t) = Z m ~7
uy; <t Zk:1 (T}, > uj, U > Uj) exp{B Z;}

S !

A~/
u; <t Zkenj exp{B8 Z}

Om man nu ser till

_ ST dN(1)
S LT > 6,Uy > t)exp{B'Z,}

dAo(t)
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sd kan man nu stilla upp

M;(t) = N;(t)— /0 I(T; > u,U; > u) exp{BIZi}dAO(u)
D1 AN (u)
Iy > u, Uy > u) eXp{,@ Z,}

T>uU>u)eXp{,6Z} AN (u
Z/ Zkl TkZUaUkZU)eXP{ﬁzk} i

= N;(t) — /I(T >uU>u)exp{,6Z}

och pa samma séitt som ovan kommer integralen att kunna skrivas om, vilket ger

> ITzZ’U,,UzZU ~
W = M-y iz liz)
u; <t Zk:l I(Tk > uj, Up > uj) exp{B Z;}

{I(T; > u;,U; > u;) =0 for alla 0 < u; < wu; <t dér u; &r hopptiden for N, }

NEVOEEDY L ep(AZ,)

w;<u; <t Zkenj exp{B Z}

Tanken &r nu att undersdka Mi da t — oo.

Definition: Martingalresidualer for fixa kovariater

M; = N;(c0) — /0 - Y; () exp{ B Z;}dAo(w).

For icke-informativt hégercensurerade data fas da att

Mi = (Sz — /A\()(tz) exp{B/Zi} = 51 —T;

dér §; = 0 om individ i &r censurerad och 1 annars. t; motsvarar hir tiden da individ i upplever
héndelsen eller censureras. Nu kan man se pa uppdelningen Mi = §; — r; som att §; motsvarar det
observerade antalet fall och r; motsvarar de forviintade av modellen. De m st M; kommer &ven ha
den egenskapen att de summerar till noll.

Det fina med martingalresidualerna dr att man kan undersdka kovariaters funktionella form.
Med en kovariat Z;:s funktionella form, menas dess beteende, som eventuellt foljer ndgon funktion
av typen Z2, log Z; osv. Om man utgar fran att man vet den funktionella formen hos kovariaterna
Z* och har motsvarande koefficienter 3" s& kan man gora foljande uppstéllning

A(t | Z*, Z;) = No(t) exp{B"'Z"} exp{g(Z:)}

Eftersom M; kommer att vara centrerad kring nollan fér den korrekta modellen, vilket den
antas vara for Z*, s& kommer en avvikelse att antyda den funktionella formen g hos den nya
kovariaten Z;.

4.7 Test av proportionalitet, Andersen-plottar

For att unders6ka antagandet om proportionell risk kommer vi att anvinda en grafisk metod som
kallas Andersen-plottar. Tanken bakom Andersen-plottar &r att man undersoker den kumulativa
intensitetsfunktionen for olika virden pa kovariaterna, och plottar dessa mot varandra. Om anta-
gandet om proportionalitet dr korrekt bér man fa rita linjer som gar genom origo. Rent praktiskt
sd gor man pé liknande sdtt som for martingalresidualerna. Man borjar med att anta att man har
tillgédng till korrekta’ kovariater Z* och lagger till en ny kovariat Z; som bara kan anta ett fixt
antal virden. Om Z; dr kontinuerlig far man gora nagon lamplig stratifiering. Metoden forutsétter
dven att kovariaterna dr tidsoberoende, dvs. fixa.
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5 Inbaddad fall-kontroll studie

Skillnaden mellan en fall-kontroll studie och en kohortstudie, &r att man till varje fall som upplever
héndelsen vid tiden t;, samplar en eller flera kontroller som &r vid risk vid tiden ¢;. Jamforelsen
som gors kommer da att vara den mellan fallet och dess samplade kontroller, istillet for mellan
fallet och alla Ovriga individer som &r vid risk. Anledningen till att man séger att studien &r
inbdddad, kommer av att den &r inbdddad i en storre kohort, f6r man gor ju ett val av bade fall
och kontroller ur en storre population. Det hir leder till att ett fall kan ha varit en kontroll till ett
annat fall tidigare i studien. Fordelen med ett sddant hér forsok dr att man inte behover samla
in bakgrundsinformation angiende alla individer i kohorten, utan att det racker att gora det for
de samplade individerna. For att kompensera for de personer som inte samplas kommer det in
vikter som beskriver forhallandet mellan antal samplade individer och hela kohorten. Dessa vikter
kommer att visa sig viktiga vid skattningen av &verlevndsfunktionen m.m.

5.1 Utvidgning av Cox modell till inbéddad fall-kontroll

For att fa en battre kdnsla for hur inbdddad fall-kontroll studien kommer att paverka riknepro-
cesserna kommer f6ljande avsnitt att vara en férenklad framstéllning av den som ges i Borgan och
Langholz [2]. Tyngdpunkten kommer att liggas pa hur intensitetsprocessen byggs upp och pa hur
vikterna kommer in i bilden.

Lat ﬁ(t) vara den riskméangd av storlek k£ som samplas utan aterlaggning ur den vanliga risk-
méingden R(t), och som innehéller fallet samt k£ — 1 st kontroller. For att underlitta berdkningarna
kommer antalet kontroller som samplas att antas vara fixt, ty om antalet kontroller far variera blir
man tvungen att skatta sannolikheten for att man just har fatt k(t) — 1 st kontroller vid tiden ¢.

Tanken med en inbdddad fall-kontroll studie dr ju att man bara behover samla in bakgrunds-
information om de individer som finns med i R(t), men detta innebér att man har begrinsat sin
ursprungliga information. For att kompensera for detta infér man vikter som beskriver relationen
mellan R(t) och R(t). Dessa vikter kommer att visa sig bli n(t)/k dér n(t) = antal individer i R(t).

For att gora utvidgningen fran en kohort till inbdddad fall-kontroll studie kommer man i
princip att genomftra samma steg som tidigare, men med skillnaden att man nu dven méste ta
hinsyn till samplingen av riskmingderna R(t). For att fa en bittre forstaelse for hur hur det
har géar till kommer hér en ritt kortfattad, men férhoppningsvis illustrativ, genomgang av hur
intensitetsprocessen byggs upp.

5.2 Intensitetsprocessen

Om man utgar fran samma processer som for kohortstudien, med tillhérande historier F;_, och
den vanliga riskméngden R(t), och skapar en ny riskméngd R(t) C R(t) som innehaller k st
individer, dér individerna som ingar i den nya riskmingden &r dragna utan aterliggning ur den
tidigare. En nodvindig atgird ar nu att skapa en ny historia H;_, som &r historien F;_ utvidgad
med informationen som rér urvalet till R(t).

For en rédkneprocess N; definierad som tidigare blir

Ai(t)dt = 1;(t)dt = P(AN;(t) = 1 | Fo_) = I(T; > t,U; > t) exp{B'Z; } o(t)dt

och antagandet man nu gor, ar att P(dN;(t) = 1 | H,—) = P(dN;(t) = 1 | F—), dvs. den
ytterligare informationen om vilka individer som har valts vid tiden ¢ paverkar inte intensiteten,
och urvalet sigs vara oberoende.

Nu har vi kommit fram till den stora skillnaden mot tidigare, ndmligen att sdtta upp den
betingade urvalssannolikheten P(R(t) = r | AN;(t) = 1, H;_), dir r € R(t), r € P*) och i € r.
P®) &r hir mingden av alla delméingder av {1,...,m} av storlek k. Eftersom riskméngden r
dras utan aterlaggning, och det &r givet att individ ¢ upplever héndelsen i intervallet AN, (t) =
N;(t) — N;(t—), s& far man att
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PR = | ani) =10 = ("0 71

For att halla reda pa informationen om urvalet infér man nu rakneprocessen N; »(t) = I(X; <

t,0; = 1)I(R(t) = r), och under antagandet om oberoende urval kan man visa att

lix(t) P(dN;r =1|H-)

-1
= I(T; > t,U; > t)exp{B'Z;} Mo(t)dt ("](:)_1 1) I(r c R(t),r € P® i cr)

och att

Miyr(t) = Niyr(t) — /0 l”(u)du = Niyr(t) — Aiﬁr(t)

5.3 Partiell likelihood och tester av 3

Man kan nu visa att den partiella likelihooden blir

. ep{BZ)}
i=1 Zle’}il eXp{ﬁIZl}

som har samma form som den vanliga partiella likelihooden for en kohortstudie, men med
skillnaden att man nu har en annan riskméngd. Ur detta samband kan man pa samma sitt som
tidigare fa ut score-funktionen och informationsmatrisen, samt de tester som nidmnts i tidigare
kapitel. Aven hir kommer 3-skattningarna att vara asymptotiskt normalférdelade enligt

L(B)

BeNB,IPB)™M.

5.4 Skattning av Gverlevnadsfunktionen

Anledningen till att skattningen av 6verlevnadsfunktionen inte togs upp fér den vanliga kohort-
studien ar att det forfarandet som presenteras i Langholz och Borgan [9] for inbdddad fall-kontroll
studien &r lite annorlunda.

Istéllet for att gora som for fallet med en kohortstudie dar man sitter upp

S(t|Z) = So(t)>*1B 2
dar

So(t) = exp{—Ao(t)}

sd gir man via

St1z) =TT -At12)

t;<t
dar

exp{ Z} '
Yier, (n(t)/k) exp{B Zi}

t; &r hér den j:te ordnade tiden for héndelse.

Mty | 2) =
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Det intressanta nu ar att rdkna ut konfidensband for 6verlevnadsfunktionen. Fér att berdkna
dessa behdver vi anvinda oss av f6ljande uttryck for variansen som ges i [9]:

Var(S(t | Z)) = S%(t | Z)Var(A(t | Z))

Den metod som nu presenteras for att berdkna konfidensband kallas Hall-Wellners metod, men
detaljer som forklarar hur dessa fungerar dr utanfor ramarna fér denna uppsats. For mer detaljer
se t.ex. Klein och Moeschberger [8].

Log-transformerade Hall-Wellner band f6r 6verlevnadsfunktionen har foljande utseende

[S(t12)"°,5(t] 2)°)

dar

2
90— exp{ka(aL,aU)[l JAF no=(t | 7)) }
nt/2log S(t | Z)
o2(t | Z) &r variansen for S(t | Z), ko(ar,ay) dr konfidenskoefficienten och den fas ur tabell,
t.ex. 1 Klein och Moeschberger [§].
ar, och ay berdknas enligt f6ljande:

no(ty | Z)

@ = T2 1 7)
14+ no%(ty | Z)

2ty | Z
] 2)

1+ no?(ty | 2)

dér t;, ar den undre tidsgrinsen for konfidensbandet, vanligtvis 0, och ¢y dr den Gvre, som
vanligtvis dr tiden for den sista observerade hindelsen. Man bor dock ha i atanke att lingden pa
konfidensbanden paverkar dess bredd.

Anledningen till att man anvinder log-transformerade Hall-Wellner band, &r for att man kan
fa viarden som gar 6ver 1 om man anviander de vanliga linjira banden.

5.5 Martingalresidualer

For att kunna fa fram martingalresidualer maste man komma at den kumulativa intensitetsfun-
tionen. Dessvérre kommer vi inte ldngre att kunna att anvinda oss av Breslow’s estimator, utan
blir tvugna att ta till f6ljande skattning

Ao(t) =) :

2 Sien, (nlug) /k) exp{ B}

som foreslas i Borgan och Langholz [2]. P4 liknande sdtt som tidigare far man fram att mar-
tingalresidualerna blir

~ 1 at A a7
Mi(t) =6; — Y ———exp{B Z;} = d; — Ao(t;) exp{B Z;}
wy<ts 2ier, (n(u;)/k) exp{B Z;}
5.6 Test av proportionalitet, Andersen-plottar

Forfarandet blir det samma, som for den vanliga kohortstudien, men med den nya skattningen av
den kumulativa intensitetsfunktionen istéllet for Breslow’s skattning.
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5.7 Absolut risk, skattning och definition

En annan intressant storhet att skatta i overlevnadsstudier som vi inte har tagit upp tidigare &r
den absoluta risken. Den absoluta risken dr den obetingade risken for att en godtycklig individ med
vissa riskfaktorer kommer att uppleva hindelsen som vi vill observera vid nagon viss tidpunkt.
Skattningen av den absoluta risken mellan tiden s och t f6r en individ med kovariaterna Z, ges
av:

(5,tZo) = Y S(s,t;1Z0)A(t;|Z0)

s<t;<t
dar
S(s,ulZo) = [ (1-A(t12Z0))
s<t;<u
och
eXp{B/ZO}

5‘(tj|Z0) = ~7
e, (nlt) /) expl B2y}

Uttrycket for variansen skattas med:

Var(# (s, t|Zo)) = Vary (7 (s, t|Zo)) + Vars(7 (s, t|Zo))

déar
Var, (#(s.1|Z0)) = G(s. 1120)) T(B) G (s.1]Z0))
och
GlotZ0) = 37 8(s,151Z0)l1 = (5, UZ0)b(1Z0)
med
bt 20) — (108 0BV Ty DB 2o} Sicr, (nlt)/K)(0/08) exv(B2)

Sier, (n(t))/k) exp{B'Z;} {Sier, (n(t;)/k) exp{ B 2,}}2

och slutligen ar

Vary(7(s,t|Zo)) = > {8(s,;]Z0)[1 — 7 (t;, t1Z0)]A(t;]Z0) }*.

s<t; <t

Alla t; motsvarar hir tid for en distinkt héndelse.

6 HPYV studien

Den hér studien som vi nu ska tilldmpa de metoder som vi har gitt igenom pa handlar om
att unders6ka sambandet mellan mingden av HPV-virus, Human Papilloma Virus, och tiden
till diagnosen invasiv cervical carcinoma, livmoderhalscancer. Ovriga faktorer som kan ténkas
samverka dr rokning, sexuell aktivitet, social bakgrund, och historia om tidigare kénssjukdomar.
For mer information om studien &n vad som kommer att redovisas hir hénvisas till Ylitalo [10],
ur vilken all information om urvalsférfarande med mera dr hamtat, och dér dven den medicinska
bakgrunden finns presenterad.
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6.1 Bakgrund

Under 1967 sa paborjades insamling av cytologiska prover angaende livmoderhalscancer i Uppsala
ldn, och fran och med 1969 har prover samlats in fran alla kvinnor som varit bosatta i Uppsala
lan. Cytologiska prover gors dven vid gynekologiska understkningar, vilket gor att olika kvinnor
har tagit olika manga prover vid olika tidpunkter, relativt deras fédsel. Mellan 1969 och 1995 har
det samlats in prover fran totalt 146 889 kvinnor, och alla dessa prover finns lagrade pa Uppsala
Universitetssjukhus, patologiska institutionen.

6.2 Datainsamling och urval

Ur materialet hér ovan har sedan en studiekohort skapats utgaende ifran vissa kriterier. De kvinnor
som forst togs in i kohorten maste ha foljande kriterier uppfyllda:

e hon har minst ett registrerat cytologiskt prov mellan 1969 och 1995

e det forsta provet méaste vara osmittat

hon &r f6dd i Sverige

hon var yngre dn 50 d& hennes forsta prov togs

e hon har inte haft ndgon ’'malignant disease in cervix’

hon var vid liv och tillgénglig for en personlig intervju da studien pabdrjades (1 januari,
1996)

Det forsta provet motsvarar tiden d& en kvinna kom in i kohorten.

Ur denna kohort har sedan alla fall som utvecklat ’cervical carcinoma in situ’ mellan 1969 och
1995 identifierats genom att jimftra registret pa Uppsala Universitetssjukhus med det nationella
cancerregistret. Till varje fall har det sedan matchats fem potentiella kontroller ur studiekohorten.
Dessa har valts slumpmassigt ur kohorten och matchats efter

e punkten for att komma in i kohorten, +90 dagar
o fodelsear

e kontrollen &r smittfri vid tiden d& motsvarande fall fatt sin diagnos

Sedan har alla foérsta prov hos varje fall och en slumpmissigt vald kontroll kontrollerats, utan
att kontrollanten haft vetskap om fall /kontroll-status. Ett fall med smittat forsta prov utesluts
ur studien, och om en kontroll &r smittad, tas den bort och en ny viljs slumpméssigt ut av de
kvarvarande kontrollerna.

Slutligen bestod datamaterialet av endast 373 fall och 373 matchade kontroller for vilka infor-
mation angiende demografiska och socioekonomiska egenskaper, sexuellt och reproduktivt beteen-
de, rokvanor, preventivmedel samt historia om gynekologiska sjukdomar och sexuellt 6verférbara
sjukdomar, inhdmtats genom personliga intervjuer.

6.3 Fragestillningar och analys av datamaterialet

Om man ser till hur urvalet dr gjort s ser man pd en gang att datamaterialet dr hogercensure-
rat och saknar competing risk, vilket gor det mdjligt att anvinda de metoder som ar foreslagna.
Dessvérre har man dven villkoret att det forsta provet for varje individ som blir intagen i studien
ar smittfritt. Det villkoret kommer darfor att leda till att vi dven far att datamaterialet &r vins-
tertrunkerat, eftersom det blir en tidsberoende kontrollhindelse som maste vara uppfylld. Som
tur &r kommer det hir inte att paverka metoderna sirskilt mycket, utan det som hénder ar att
rikneprocessen méste definieras om s att den &ven tar hansyn till det hér villkoret.
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Effekten av den hir restriktionen kommer alltsa endast att leda till att tolkningen av reslutaten
som fas blir annorlunda, p.g.a. att vi inte lingre kommer att skatta rena sannolikheter, utan
betingade sannolikheter m.a.p. den hér restriktionen.

En ytterligare komplikation som finns i datamaterialet &r att kontrollerna &r matchade efter
fodelsear och tid d4 individen kom in i studien. Detta innebér att om man utgér fran hela kohorten
och vid varje tidpunkt ¢ som en individ upplever handelsen kommer k£ — 1 st kontroller att samplas
ur den sub-kohort som utgors av de individer som dr mojliga att matcha med fallet. Det man kan
gora ar da att dela upp studie-kohorten i olika strata med avseende pé& dessa matchningsfaktorer.
Om man nu gor som i Langholz och Borgan [9] och antar att sannolikheten att individer kommer
att dras fran olika strata dr den samma, s kommer man att kunna anvinda vikterna n(t)/k som
om samplingsforfarandet skulle varit helt slumpméssigt. Det hér kanske inte &r det basta mdojliga
forfarandet, men det underléttar en hel del. Det mest 6nskvirda vore att kunna lata varje strata
ha en individuell vikt som beskriver dess férhallande till studie-kohorten. Den stora férdelen med
det héar forfarandet dr att den partiella likelihooden inte kommer att dndras.

Ett problem som vi har ar att vi saknar information om vikterna som ror urvalsforfarandet for
de matchade kontrollerna. Det kommer att paverka analysen, men inte all analys, t.ex. skattningen
av regressionsparametrarna ir inte beroende av den informationen. Det hir problemet aterkommer
vi till lite langre fram dir ett enkelt, men inte alltfor tillfredstéllande, resonemang fors.

Sa som data &r insamlat kommer tiderna som ska modelleras att vara tiden fran da en individ
kommer in i studien tills dess att hon upplever hindelsen eller blir censurerad.

Datamaterialet innehaller heller inga situationer dar en kontroll till ett fall senare kommer att
vara fall, men det dr inte sirskillt underligt, i och med att studiepopulationen &r sapass stor.

Det som ska understkas dr hur exponeringen av HPV 16-virus paverkar risken, den relativa
och den absoluta, for att en individ ska utveckla cancer. P4 grund av att alla individer har tagit
olika manga prover dr det svart att hitta ett bra matt pa en individs exponering for HPV 16.
Givetvis skulle det bista vara om man kunde anvinda viral load vid varje registrerad tidpunkt
som en tidsberoende kovariat, men problemet d& blir att proverna inte rimligtvis kan ses som
oberoende, vilket blir en annan faktor som méste kompenseras for. Ett sitt som férhoppningsvis
ar bittre dn att begrinsa sig till endast ett provtillfille, men antagligen simre &n att ta med
alla provtillfallen &r att infora en ny forklarande variabel som &r snittet av viral load fran och
med det forsta smittade provet fram till och med diagnos, samt att dven ta med tiden fran forsta
smittade provet fram till och med diagnos som en forklarande variabel. Pa det hér viset kan man
nu betrakta bdde HPV 16-snittet och tiden fran smitta till cancer som tidsoberoende.

6.4 Resultat

Den modell som vi nu ska titta pa dr Cox-modell med féljande variabler:

hpv16, indikator

e hpvexp, snittet av de exponerade proverna fran och med det forsta smittade till och med
diagnos, kontinuerlig

hputime, tiden fran foérsta smittade provet till diagnos, kontinuerlig

e sexcon, antal sexualpartners per tidsenhet, kontinuerlig

Eftersom vi saknar tillgdng till de vikter som beskriver forhallandet till den population som
varje matchad kontroll har dragits ur, si borjar vi med den del av analysen som inte behover
tillgang till dessa, ndmligen skattningen av regressionsparametrarna, test av dessa samt skattning
av den relativa risken.

Skattningarna av 3 blev féljande:
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| Skattning | Standardavvikelse

B1(hpvl6) 0.87 0.59
Ba(hpvexp) | -0.37 0.061
Bs(hpvtime) | -3.13e-05 | 5.87e-05
Ba(sexcon) 1.48 0.69

Test av den globala hypotesen Hy : 3 = 0:

| Teststatistika | p-viirde

Xiv | 59.22 4.24e-12
Xip | 195.73 0
X% | 144.33 0

och vi forkastar saledes nollhypotesen.
De lokala testerna av hypoteserna §; = 0:

| X3, (p-virde) | X7 r (p-virde) | X%c (p-virde) | 95%K I

By | 2.21 (0.14) 2.37 (0.12) 1.54 (0.21) (-0.28, 2.02)

Bo | 36.62 (1.44-09) | 91.62 (0) 44.63 (2.38¢-11) | (-0.49, -0.25)

35 | 0.29 (0.59) 0.29 (0.59) 0.16 (0.69) (-0.00015, 8.36-05)
B4 | 4.53 (0.033) 4.83 (0.028) | 4.71 (0.030) (0.12, 2.84)

Vi ser nu att det bara dr 8y (hpvexp) och B4 (sexcon) som &r signifikanta pé 5%-nivan. Vi kan
dven notera att de olika teststatistikorna ligger ndrmre varandra da resultaten inte dr si véldigt
signifikanta eller icke-signifikanta, samt att Wald- och likelihood ratio-statistikorna ligger nérmre
varandra dn vad de gor i forhallande till statistikan for score-testet.

Den variabel som det verkar mest intressant att underscka den relativa risken for ar hpvexp,
och da rimligtvis mellan en individ som &r osmittad, dvs. hpvexp = 50, och t.ex. en indi-
vid med hpverp = 40, givet att 6vriga bakgrundsvariabler &r fixa. Den relativa risken blir dé:
RRhpvesp(40,50) = exp{F2(40 — 50)} = 40.21 med det 95%KI: (12.15,133.03). Med andra ord &r
risken ca 40ggr hogre for att fa livmoderhalscancer om du har en hpv-exponering pé 40, jAmfort
med om du &dr osmittad.

6.5 Vikter

Som tidigare ndmnts s& har vi inte tillgang till de vikter som beskriver férhallandet till den
populationen som varje matchad kontroll har dragits ur. Det ar ett problem, eftersom nistan
alla av de metoder som vi tidigare har tittat pa behover dessa vikter for att kunna ge négra
resultat. Det som vi faktiskt kan gora utan de riktiga vikterna ar att understka viktkinsligheten
hos metoderna genom att vilja olika vikter. Tva fall som vi kan understka relativt 1att adr dels
konstanta vikter samt vikter som &r exponentiellt avtagande i forhallande till tiden till diagnos
utgaende fran nigon konstant populationsstorlek enligt

w; = popsize x exp{—t;/1500}

d&r popsize dr konstant och t; &r tiden fran det att individ ¢ kommer in i studien till och med
diagnos. Anledningen till att man delar tiden med 1500 &r bara for att kunna fa en rimlig hastighet
pa populationsminskningen, se fig 3.

Nu ar det dags att borja undersoka modellantagandena, och det gor vi genom att titta pa
martingalresidualerna fér de olika variablierna samt gér Andersenplottar. Martingalresidualerna,
som berdknas ger ett antal punkter som bor ligga nagorlunda jamnt spridda kring nollan om man
plottar dessa mot den variabel som man vill underséka den funktionella formen f6r, om antagandet
om linjaritet stimmer. Om det linjéra antagandet inte verkar stimma ger dessa plottar, férhopp-
ningsvis, en kinsla for hur den funktionella formen kan ténkas se ut. For att underlétta analysen
av dessa plottar bér man anvinda nagon form av utjamning. I den analysen som presenteras hir
har det anvénts en Gaussisk utjdmning.
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Figur 3: Vikterna avtar exponentiellt med tiden, hir dr grundpopulationsstorleken = 3000.

Vi bérjar med att under

soka den funktionella formen f6r hpvexp, som &ar den variabeln som ar

mest signifikant. For konstanta vikter ser vi att for storre vikter trycks grafen ihop och lyfts upp
en aning, men att den bibehaller formen, se fig 4.

martingalresidualer
o o =4 o et S
IS @ > 3 ® ©

I
w

0.2
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Konstanta vikter

50 45 40 35 30 25

hpvexp

Figur 4: Hér ser vi exempel pd utjimnade martingalresidualer for nigra olika val av konstanta

vikter.

Ur graferna kan det vara svart att se nagot tydligt monster, men med lite god vilja skulle
man kunna tinkas se att graferna hdjs upp en aning fér virden lagre &n ca 45. Tanken med det
hér &r att om vi tror pa att 45 dr nagot slags troskelviarde for hpvexrp sa skulle vi kunna skapa
en ny variabel som bara indikerar huruvida exponeringen &r hog eller lag utifran detta virde.

Martingalresidualerna for hpvtime och sexcon ses i fig 5 och 6 och de ser nagorlunda ok ut.

For Andersenplottarna har féljande stratifiering anvénts for att fa en nigorlunda jamn férdel-

ning i de olika strata:

Variabel | Stratifiering

hpv16 indikator

hpvexp | 40<, 40-45<, 45-50<, 50
hpvtime | 141<, 141-4500<, 4500-6500<, >6500
sexcon | 0, <0-0.12<, 0.12-0.25<, >0.25
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Konstanta vikter, grundpopulation = 3000 Konstanta vikter, grundpopulation = 3000

martingalresidualer
. . )
martingalresidualresidualer
5 \
8

60 -40
ol
o
ool
o 02 04 0‘5 08 1 12 14 o 10‘00 2(;00 30‘00 AO‘OO 50‘00 SD‘OD 70‘00 BU‘OO 90‘00 10600
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Figur 7: Andersenplot for hpvtime da Figur 8: Andersenplot for hpvtime da
grundpopulationen ar 3000. grundpopulationen dr 5000.

Andersenplottarna foljer samma monster som martingalresidualerna, storre vikter ger mer
ihoptryckta grafer, se exempel i fig 7 och 8. Antagandet om proportionalitet ser ut att vara
uppfyllt f6r alla variabler.

Om vi infor variabeln hApvind som dr 1 om HPV 16-exponeringen dr hég, 0-45, och 0 annars,
och gor om analysen far vi féljande parameterskattningar:

| Skattning | Standardavvikelse

Gi(hpvl6) | 0.614 0.53
B2(hpvind) | 2.79 0.44
Bs(hputime) | 8.79e-05 | 5.06e-05
Ba(sexcon) 1.24 0.65

Test av den globala hypotesen Hy : 3 = O:

| Teststatistika | p-viirde

Xiy | 64.56 3.19¢-13
Xir | 180.47 0
3o | 141.96 0

och vi forkastar siledes nollhypotesen.
De lokala testerna av hypoteserna (; = 0:
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| X} (p-viirde) | X3 (p-virde) | x%. (p-virde) | 95%KIg

B | 1.32 (0.25) 1.38 (0.24) 0.96 (0.33) (-0.43, 1.66)

Bo | 40.43 (2.04e-09) | 76.36 (0) 46.21 (1.06e-11) | (1.93, 3.65)

Bs | 3.02 (0.082) 3.12 (0.078) | 2.13 (0.14) (-1.12-05, 0.00019)
B4 | 3.61 (0.057) 3.72 (0.054) | 3.68 (0.055) (-0.038, 2.52)

Ur tabellen ovan ser vi att hpvind ar starkt signifikant, men till skillnad mot tidigare ar sexcon
¢j signifikant pad 5%-nivin, men daremot bdrjar hpvtime nirma sig signifikans pa 5%-nivan.

Den relativa risken for om du har en lag HPV-exponering, hpvind = 0 jimfért med om du har
en hog blir nu: RRppyindg(1,0) = exp{f2} = 16.28 med 95%KI: (6.89, 38.48), dvs. en hdgexponerad
individ har ca 16ggr hogre risk &n en lagexponerad att utveckla livmoderhalscancer.

Konstanta vikter, grundpopulation = 3000 Konstanta vikter, grundpopulation = 3000
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Figur 9: Martingalresidualerna for Figur 10: Martingalresidualerna for
sexcon, med hpvind. hpvtime, med hpvind.

Vad giller martingalresidualerna ser vi i fig 9 och 10 hur det ser ut f6r sexcon och hpuvtime,
och det verkar vara ok. Eventuellt skulle kan man kanske kunna gora nagon slags transformering
av variabeln hputime, eftersom det ser ut att finnas en avtagande tendens i grafen, men det ar
nagot svarttolkat. Andersenplottarna visar sig ocksa vara ok.

En alternativ analys som vi kan gbéra om vi inte tror pa vart antagande om att det finns nigot
troskelvérde for hpvexp ar att ersdtta hpvexp med hpvl, dir hpvl endast &r HPV 16-exponeringen
vid det forsta mattillfallet. En sddan analys ger foljande parameterskattningar:

| Skattning | Standardavvikelse

51 (hpv16) 0.71 0.42

B (hpul) -0.016 0.018

By (hputime) | 0.00026 | 4.51e-05
Ba(sexcon) 1.41 0.59

Test av den globala hypotesen Hy : 3 = 0:

| Teststatistika | p-viirde

X%, | 63.21 6.13¢-13
g | 104.92 0
X3c | 89.54 0

och vi forkastar siledes nollhypotesen.
De lokala testerna av hypoteserna (; = 0:
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| X} (p-viirde) | X3 (p-virde) | x%. (p-virde) | 95%KIg

B | 2.83 (0.093) 3.02 (0.082) 1.98 (0.16) (-0.12, 1.53)

B | 0.79 (0.37) 0.81 (0.37) 0.73 (0.39) (-0.051, 0.019)

Bs | 33.84 (5.97e-09) | 44.15 (3.039-11) | 31.62 (1.88¢-08) | (0.00017, 0.00035)
B4 | 5.80 (0.016) 5.99 (0.014) 6.10 (0.014) (0.26, 2.56)

Konstanta vikter, grundpopulation = 3000
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Figur 11: Martingalresidualerna for Figur 12: Martingalresidualerna for
hpvl sexcon

Konstanta vikter, grundpopulation = 3000
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Figur 13: Martingalresidualerna for
hpvtime

Nu har det hént en hel del. Variabeln som har med HPV 16-exponeringen &r inte lingre signi-
fikant, men det dr ddremot hpvtime och sexcon. Martingalresidualerna har ett liknande utseende
med dom fran den forsta analysen, se fig 11-13, och ddrmed &r det svart att veta hur man ska
bete sig. Antagligen skulle vi kunna géra pa samma sétt som vi gjorde fér hpverp dven med hpvl
genom att infora en indikatorvariabel som endast beskriver hog eller 14g exponering, men det
kinns d& rimligare att gora det for hpvexp, eftersom den variabeln innehaller mer information.
Andersenplottarna ser ut ungefar som for den forsta analysen, si antagandet om proportionalitet
ar ok. Problemet med hur man ska gora med HPV 16-exponeringsvariablen kvarstar dock.

Om vi gor samma analys som ovan, men med vikter som avtar exponentiellt i férhéllande till
tiden fran da en individ kommer in i studien tills dess att hon far diagnos, s& kommer vi att se
samma monster som for fallet med konstanta vikter, ndmligen att f6r martingalresidualerna blir
graferna mer ihoptryckta med storre vikter, dvs. med storre grundpopulation, samt att dom hdéjs
upp en aning. Om vi ser till martingalresidualerna for hpvexp s ser vi att det skulle kunna vara
mojligt att infora en indikatorvariabel dven har, men nu med ett troskelviarde runt 47, se fig 14.
For hpvtime och sexcon har residualerna liknande utseende som tidigare.

For Andersenplottarna verkar det inte heller uppsta nagra problem, se ex. i fig 6.5.
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Exponentiellt avtagande vikter, grundpopulation = 3000 avtagande vikter, =3000
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Figur 14: Martingalresidualerna for
hpvexp Figur 15: Andersenplot for hpuvtime

Om vi ersdtter variabeln hpvexp med indikatorvariabeln hpvind som ar 1 i intervallet 0-47 och
0 annars, och gér om analysen, far vi féljande parameterskattningar:

| Skattning | Standardavvikelse

Gi(hpvl6) | 0.54 0.49
B2(hpvind) | 2.17 0.35
Bs(hpvtime) | 6.73e-05 | 5.36e-05
Ba(sexcon) 1.12 0.63

Test av den globala hypotesen Hy : 3 = 0:

| Teststatistika | p-viirde

X3y | 75.85 1.33e-15
X7 g | 158.90 0
X% | 131.50 0

och vi forkastar saledes nollhypotesen.
De lokala testerna av hypoteserna (; = 0:

| X3, (p-virde) | X7 r (p-virde) | X%¢ (p-virde) | 95%K 1

B | 1.20 (0.27) 1.25 (0.26) 0.84 (0.36) (-0.42, 1.50)
Bo | 39.07 (4.10e-10) | 54.80 (1.34e-13) | 30.90 (2.71e-08) | (1.49, 2.85)
Bs | 1.58 (0.21) 1.60 (0.21) 0.93 (0.33) (-3.77e-05, 0.00017)
B4 | 3.15 (0.076) 3.21 (0.073) 3.18 (0.075) (-0.12, 2.35)

Den enda variabeln som nu &r signifikant &r hpvind. Den relativa risken for en individ med
hpvind = 1 mot en med hpvind = 0 blir nu RRppyind(1,0) = 8.78 och 95%KI: (4.44,17.36).

Martingalresidualerna for sexcon och hputime féljer samma moénster som for de konstanta vik-
terna. Problemet fran analysen med de konstanta vikterna finns dock kvar nér det géller hpvtime,
finns det nagon trend eller inte? Nu ser Andersenplottarna battre ut, och antagandet om propor-
tionalitet ar ok.

Om vi resonerar pa samma sétt som tidigare som nér vi anvinde konstanta vikter, och anser
att det inte &r godtagbart att ersdtta hpvexrp med hpvind, utan istillet gor om analysen med
variablen hpvl, s kommer resultaten att bli vildigt snarlika, och inga andra slutsatser &n de som
kunde dras da kan dras nu.

Vad kan man d& siga om vikternas inverkan? For bade martingalresidualerna och Ander-
senplottarna verkar vikterna ha en markant inverkan. For martingalresidualerna far vi liknande
monster for bada val av vikter, vilket dven géller for Andersenplottarna, se. fig. 16. Och utifran



6 HPV STUDIEN 25

Andersenplot, grundpopulation = 3000
T T T -
— — exponentiella vikter e
+__konstanta vikter -
.

251 , B

30

hpvtime, stratum 4
= N
& S
T T
N
N
. .

=
[S)

T
\
L

I
0 5 10 15 20 25 30 35
hpvtime, stratum 1

Figur 16: Andersenplot for hpuvtime med bade
konstanta och exponentiellt avtagande vikter

den hir analysen ar det svart att dra s& ménga fler slutsatser dn s.

6.6 Skattning av Gverlevnadsfunktionen

Eftersom de sanna vikterna saknas, behover vi inte ldgga nagon storre vikt pa den modellanalys
som gjordes hir ovan, utan kan anta att modellen med hpvl6, hpvexp, hpvtime och sexcon ar
den ritta.

Exponentiellt avtagande vikter

Konstanta vikter
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Figur 17: Overlevnadsfunktioner for Figur 18: Overlevnadsfunktioner for
olika val av konstanta vikter da olika val av exponentiellt avtagande
hpvl6 = 1, hpvexp = 45, hpvtime = vikter da hpvl6 = 1, hpvexp = 45,
3500 och sexcon = 0.7 hpvtime = 3500 och sexcon = 0.7

Ifig 17 och 18. ser vi hur nagra 6verlevnadskurvor kan ténkas se ut for olika val av vikter, d&
kovariaterna halls fixa. Vi ser att for de exponentiellt avtagande vikterna gar Gverlevnadsfunktio-
nen snabbt mot noll medan overlevnadsfunktionen ser ut att plana ut for de konstanta vikterna.
Kom ihag att Andersenplottarna urartade for langa observationstider d& vi hade exponentiellt
avtagande vikter, det beror just pa dessa vikters beteende for Gverlevnadsfunktionen, eftersom
Andersenplottarna bygger pa sambandet H (t) = — log S(t).

Om man underscker olika kovariaters inverkan pé Gverlevnaden, visar det sig att det ar hpvexp
som dr den som paverkar mest, vilket kdnns rimligt i och med att det dr den variabeln som &r
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Figur 20: Overlevnadsfunktion
Figur 19: Overlevnadsfunktion for for  exponentiellt avtagande vik-
exponentiellt avtagande vikter da ter da hpvl6 = 1, hpvexp = 45,
hpvl6e = 1, hpvtime = 3500 och hpvtime = 3500 och sexcon = 0.7,
sexcon = 0.7 ar fixa. med tillhérande 95% Hall-Wellner
band

mest signifikant, se fig 19.

I fig. 20 finns ett exempel pé en 6verlevnadskurva med tillhérande Hall-Wellner band. Vi ser
att det 6vre bandet gar vildigt snabbt mot ett, medan det undre gar mot noll, men detta dr inget
markligt, eftersom banden ska innefatta hela 6verlevnadskurvan med 95% sannolikhet. Det som
till synes dr nagot mérkligt dr att den Ovre grénsen gor en brant dykning ner till noll d& tiden
ndrmar sig 6000, men det beror pé att skattningen av 6verlevnadsfunktionen &r lika med noll f6r
punkter bortom den tiden. Detta innebér inte att variansen dr noll, utan bara att berdkningen av
konfidensbanden har havererat, ty banden beriiknas enligt S(t | Z)'/? och S(t | Z)°.

6.7 Skattning av den absoluta risken

Om vi anvinder samma modell som ovan, sd kommer vi f4 kurvor som beter sig pé ett snarlikt sétt
som for de olika valen av vikter gjorde for Gverlevnadsfunktionen, dvs. for konstanta vikter verkar
den absoluta risken plana ut med tiden, men for exponentiellt avtagande vikter s accelererar
risken med tiden, se fig 21. I fig 22. ser vi ett exempel pa hur den absoluta risken beter sig Gver
tiden, for en neutral individ samt tillhdrande punktskattningar.
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Figur 21: Den absoluta risken foér en
neutral individ, dvs. d& hpvl6 = O,
hpvexrp = 50, hpvtime = 10000 och
sexcon = 0.0, for olika, val av vikter.

Figur 22: Den absoluta risken &Gver ti-
den for en neutral individ med tillho-
rande 95% punktskattningar.

6.8 Sammanfattning

For att sammanfatta resultaten lite kort, s& har vi sett att vikterna har en tydlig inverkan pa
de olika metoderna. For de konstanta vikterna sa uppstar det inga storre problem med négon
av metoderna, medan de exponentiellt avtagande vikterna gor att det kan uppstd problem med
att overlevnadsfunktionen snabbt gar mot noll och att den absoluta risken okar kraftigt. Vi har
dven undersokt nagra tdnkbara omparametriseringar, for olika val av vikter, for att visa principen,
men inga relevanta slutsatser kan egentligen dras med hjilp av dessa. Vad géller skattningar av
regressionsparametrar har vi sett att den enda kovariaten som &r klart signifikant &r den som
har att gora med HPV-exponeringen. Den relativa risken for en hogexponerad individ mot en
lagexponerad, alternativt, en oexponerad mot en exponerad tyder pa att de HPV 16-exponerade
individerna har en kraftigt dkad risk att utveckla livmoderhalscancer.
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