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Inferenta statistica pentru efecte intr-un experiment standard 2*2 cross — over
Modelul statistic

Consideram doud medicamente, unul de testat (T) si altul de referintd (R),
administrate Tn doud perioade (I si II). Ratiunea principala a experimentului cross — over,
experiment 1n care o parte din subiecti primesc cele doua medicamente 1n secventa RT,
iar cealalta parte In secventa TR, este aceea cd, analiza datelor obtinute poate pune in
evidenta efectele reziduale, sau “carry — over”, cum mai sunt numite, ale administrarii Tn
prima perioada, asupra rezultatelor obtinute in perioada a doua. in cazul existentei unor
astfel de efecte este necesar sd se poatd face distinctia intre efectele “directe”si efectele
reziduale. Efectul direct este efectul ce il are medicamentul in perioada in care este
administrat, pe cand efectul carry — over este efectul pe care acesta il are in perioada
urmatoare administrarii sale. Spunem ca un medicament are un efect carry — over de
ordin k, daca efectul primei administrari se manifesta si dupa k perioade de administrare.

Rezultatele experimentului sunt variabile aleatoare Y, pe care le consideram

avand urmatoarea structura:

Y=+ Sy + P+ Fi+ Ciop tep
unde u este media totala, i este indicele pentru subiect, izm, j este indicele pentru
perioadd si k este indicele pentru secventa. F, este efectul direct, fix, al

medicamentului (formuldrii) administrat in perioada j, in secventa k (Observatie: efectul
este de fapt cantitatea de medicament masurata sau in parametrul fermacocinetic calculat
pornind de la aceasta).

FRFT
FT FR
A este media lui Y, avem ZF(M) =0 si ZC(J._L,() =0, deci Fp+F,=0si
Cy+C, =0

C(;.1x) este efectul carry — over (fix) al medicamentului administrat in perioada j-1

RT
Schema de administrare fiind ( J avem ca (F( . k)):( ] si, din faptul ca
TR Js

s(consideram ca, datoritd existentei unui interval de timp “de spalare” intre administrari,
efectul carry — over nu depaseste o perioada).
e;; reprezintd eroarea aleatoare in masurarea valorilor individuale pentru fiecare subiect.

Consideram ca variabilele §, (“efectul de subiect”) sunt repartizate identic, cu
media O si dispersia o, iar variabilele e;; sunt repartizate N (O, 0'3). In fapt, dispersiile

erorilor pot diferi de la un medicament la altul.

Testarea efectului secventei de administrare
Pentru efectul secventei de administrare sau a efectelor carry — over, considerand
urmatoarele totaluri pe subiecti in cadrul unei secvente date:

Uy=Y, +Y,,i=Ln,, k=12 (R+T si respective T+R)

Valoarea medie si dispersia variabilelor U, vor fi:

2u+ C, pentru subiectii in secventa 1
E( ik ) =

2u+ C,, pentru subiectii in secventa 2
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D(Uik ) = D(2Sik TE, T EL ): 40 +20; =0,

Fie C=C, —C,. C poate fi folosit pentru determinarea efectelor carry — over.
Datorita restrictiet C, +C, =0 efectele carry — over sunt egale pentru cele doua
formulari, adicd C =0, daca si numai daca C, =C, =0. Ca urmare, testarea absentei
efectelor carry — over este echivalenta cu testarea egalitatii acestora. Cand efectele carry —
over sunt absente, efectul direct al medicamentului (F = F, - F R) poate fi estimat pe
baza datelor din amandoua perioadele. Daca efectele carry — over nu sunt egale, nu exista
un estimator nedeplasat pentru efectul direct al medicamentului, din acest motiv fiind
necesara testarea prealabila a existentei efectelor carry — over.

Existenta efectelor carry — over inegale poate fi determinatd prin testarea
urmadtoarelor ipoteze:

H,:C=0&C, =C,

H :C+0& C, #C,

Respingerea ipotezei nule duce la concluzia prezentei efectelor carry — over

inegale. Pentru testarea ipotezelor asupra lui C se folosesc urmatoarele medii de selectie
corespunzand fiecdrei secvente:

U,si U_2 sunt mediile de selectie pentru esantioane aleatoare independente din

populatii normale cu dispersii egale. Ca urmare testarea ipotezei se poate face utilizand
testul t pereche.

C poate fi estimat prin diferenta intre sumele mediilor perioadelor in interiorul
secventelor.

N\ R T\ (v, Y,
c=U,-U, =-\Y, +Y, )+\V,+Y o L
Tl T e ) 7 o)l ]
Tinand cont de presupunerile asupra variabilelor S, prezentate anterior, C este
. . . . . g . A 2 2 1 1 2 1 1
normal distribuit cu media C si dispersia D(C): 2(205 +o))—+—|=0,| —+—|.
n,n, n,n,

Dispersia D(é ) poate fi estimatd prin inlocuirea lui o cu 67 = S_ dispersia de
selectie totald pentru subiectii din cele doua secvente:

D(é)z&f(l+ij unde 67 =;inzk(Uik —U_k)2

nl l’l2 I’ll + l’l2 - 2 k=1 i=1

A

. C X -X ...
Astfel, in ipoteza H,, T. = =R TR are o repartitie Student

N B 1
6, |—+— 6, |—+—
noon noon,

cu n, +n, —2 grade de libertate. Ca urmare, vom respinge ipoteza nulad
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H,:C, =C; 1n favoarea ipotezei alternative H, 6 :C, # C, la un nivel o de

24

semnificatie, daca |TC|>t .
( ,n +n2—2j

Facem observatia ca C, +C, =0dar aceasta nu implica si ca é‘T + é’R =0. De

fapt noi testam ipoteza C, = C,, care se confunda cu ipoteza absentei efectului de

secventa.
Pe baza statisticii t, se poate calcula un interval de incredere (1—a)*100% pentru

> [T
C: Cit{‘;’,nl+n2_zj6” " + "

Deoarece, dupa cum am vazut 0. =40, + 20, acest interval este foarte larg.

Efectul direct al medicamentului
In vederea testarii efectului direct al medicamentului se pot folosi diferentele intre
perioade in interiorul fiecarei secvente, dupa cum urmeaza:

d, :%(Y‘Zk_yilk) > i:m s k:L_Z-

1

Yy =p4+S,+C,,,+P +F, +&;
. . . R T
Experimentul fiind de tipul IR avem:

Y, :1u+Si1+CR+P2+FT+€i21
Y, :1u+Sil+0+P1+FR + &,

d. =/ +/ +&+P2_P1+FT_FR+51'21_€;11
. 2 2 2 2

Analog,

Y :ﬂ+S;2+CT+P2+FR+‘9;22

Y, :1u+Si2+O+P1+FT +&,

+P2_P1 +FR_FT +€i22_€i12

d,=1 +/ +&
2

2 2 2
Valoarea medie si dispersia pentru diferentele din cadrul perioadelor sunt:
1
5 (P, = P)+(F, — F,)+ C, | pentru subiectii in secventa 1

E(dik ) = 1
E[(PZ ~P)+(F, - F,)+C, ],pentru subiectii in secventa 2

D(dik ) = 0-3 = D(% (€i2k ~ €k )j = i[D(giZk )+ D(Eilk )] = O;

Se vede ca dispersia diferentelor intre perioade include numai intravariabilitatea,
ceea ce reprezintd de fapt avantajul experimentului de tip cross — over. In ceea ce priveste
media diferentelor, aceasta include atat efectul direct al medicamentului cat si efectul
rezidual (carry — over).

Curs 5 4



Sa notam efectul perioadei si efectul direct (efectul formularii) prin P =P, — P, si
F=F, -F,.
Pentru a verifica ipotezele statistice asupra lui F, sd consideram mediile

diferentelor intre perioade in interiorul fiecdrei secvente: d, = —Zdlk , k=12
k i=1

Diferenta Intre secvente (d_J—Z) este un estimator nedeplasat al lui F atunci
cand nu avem efecte carry — over inegale (C, = C;)

(CR — CT)
) 2

Eld,-d,)=(F, - F,)+ =F—%uMeC=Q—CW

Ca urmare, dacd C, # C, nu avem un estimator nedeplasat pentru F din datele
pentru améandoua perioadele. Daca insa C, = C,, atunci

fd-d, = [V - 7)Y )7 -y

. . L — 1
este un estimator nedeplasat cu dispersia minimad pentru F (unde Y, =§( Y 12) si
— 1l — . . RT il U = W
Yy =§(Y htY 22)). Schema de administrare fiind TR rezultd ca Y, =5(R1 +R2)Sl
— 1 — —
YT = E(Tl +T2)

Y‘lZ YOZZ YT YR TZ RZ

Y, si E sunt aga numitele “least square means” (LS) — mediile tip cele mai mici

patrate — pentru produsul de referinta si cel testat, in fapt “mediile mediilor” dintre cele
doua secvente.

In practici, F este estimati prin diferenta directi intre mediile celor doui
formulari

Ay

W:ﬁ—ﬁ,

(ZKH+ZY,22} v, - (2%2%}

n, +n,

unde Y, =
n, +n,

Cand C,=C, , se obtine E(Y;)z [, + 1))+ (n, +n,)F, +n,P, +n,P,] si

n1+n2

: 1
EYT): [(n1+n2),u+(nl+n2)FT+anz+n2Pl].
n, +n,

. 1
Deci, E(YT_YR):(FT_FR)+ [(nz_nl)})1+(n1_n2)P2]
n1+n2

. N .. - o o« D% .
Ca urmare, diferenta ntre mediile celor doua formulari ', nu este un estimator
nedeplasat pentru F decat atunci cand n, =n,.
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Diferenta intre mediile “least — square” pentru cele doua formulari, F , este
e . L . A 1 1
normal distribuitd, cu media F si dispersia D(F ) =0, (— + —j .
o
Deoarece{d,} , i=1,n, si {d,} , i=1n, sunt doui selectii independente din

populatii normale cu dispersii egale (atunci cand nu avem efecte carry — over inegale) un
test pentru efectul direct poate fi obtinut pe baza statisticii t — pereche.

F
T, =——
o |1 1
62—+ —
n.n,

unde & (notata si S;) este dispersia de selectie pentru diferenta intre perioade, si este

un estimator nedeplasat al lui o]

A2
0= n +n, — kZ‘Z‘( @)
Deoarece (1, +n, —2)6> este distribuit >y (n, +n, —2), T, este distribuit t cu
n, +n,—2 grade de libertate. Un interval de incredere (1—a)*100% pentru F este
urmatorul:

~ o . |11
Fxtf—,n+n,-26, |—+—
2 n, n,
Prezenta efectului direct al medicamentului poate fi examinatd prin testarea
ipotezelor: H, : F, = F, si H, : F, # F,. Respingem H |, dacd |Td |>t(a J
;,n1+n2—2

Trebuie sd observam ca aceastd metoda de testare se referd la egalitatea efectelor
celor douda medicamente si nu la “bioechivalenta” lor, care va fi discutatd mai departe.

Mentionam doar ca mediile pot fi egale dar medicamentele san u fie
bioechivalente sau pot san u fie egale dar medicamentele sa fie bioechivalente deoarece
in testarea bioechivalentei intervine essential si variabilitatea datelor.

A

Dupa cum s-a mentionat mai sus, F nu este un estimator nedeplasat al lui F in
prezenta efectelor carry — over inegale (C, # C,). Un estimator nedeplasat al lui F poate
fi obtinut totusi folosind numai datele din prlma perioadd, dar cu o pierdere de informatie
si, in consecinta, de precizie. Daca Y n Si Y 1, sunt mediile celor doua formulari in prima
perioada, atunci:

EW, -, )=(u+P +F)=(u+P+F)=F —F, =F

F

Sa notdm Y_IZ—Y_11 = | . Avem ca este un estimator nedeplasat al lui F,
C

C
chiar si in prezenta efectelor carry — over inegale.

Curs 5 6



. . . 2 I 1 . <
Dispersia lui “| este D(F ): (62 +0? (—+—j Observim deasemenea ci

n.n,

C C

2

~ o, |1 1
)— D( )= (O‘SZ + 26 j(—+—j Deci, pierderea de precizie ca urmare a folosirii

D(I6

¢ n, n,

numai a datelor din prima perioad este de minim 50% atunci cind o> =0.

Din acest motiv, in practica, este foarte importanta perioada de spalare pentru a
disparea efectele reziduale pana la a doud administrare.

In prezenta efectelor carry — over inegale, se poate verifica ipoteza privind
inegalitatea efectelor si se poate construi si un interval de incredere (1—a)*100% pentru

F folosind datele din prima perioada.
): S? (l +ij unde

) este D(ﬁ
n, n,

Un estimator nedeplasat pentru D(ﬁ

C C

SZZ;inZk(Y. _Y_)2

r n tn, —2e~ ik 1k
Yyy=pu+S,+P+F, +&,,
Yoi=pu+S,+P +F,+¢&,,

Z(Yill _?'11)2 _ Z(Sil _E‘l )2 n Z(gill _Zn)z

n, —1 n,—1 n, —1

Dar din proprietatea generala E(S2)= o> suma este o estimare a lui o2 + 0" :

1 * (nl _1)Z(Yi11 —?.11)2 . (n2 _1)Z(Yi12 _?.12)2

n +n,—2 n, —1 n, —1

Bls3)-

1 2 2 2 2 2 2
= [(”h - 1)(68 t0, )+ (nz - 1)(O-s +0, )]: 05 tO0,
n, +n,—2
Deci, S; este un estimator nedeplasat pentruc; +0¢;, dar nu avem estimari
individuale pentru o si ¢ pornind numai de la datele din prima perioada.

Intervalul de incredere (1—a)*100% pentru F in prezenta efectelor carry — over

. . 1 1
inegale va fi F‘ t1,, S, /—+—.
c [Eﬂﬁf”z—zj n, n,

Ipoteza nuld privind absenta efectului direct este respinsd daca

In practicd, in prezenta efectelor carry — over inegale, datele din prima perioada
sunt folosite efectiv pentru a testa bioechivalenta, dar nu trebuie sd uitdm urmadtoarele
consecinte ale acestei proceduri:
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1) Puterea de detectie a diferentelor semnificative clinic este micsoratd datorita
cresterii dispersiei si,

2) Pierderea de informatie anuleaza insasi avantajul experimentului crossover si
anume eliminarea variabilitatii intre subiecti in compararea formularilor.

Efectul perioadei
Sa definim urmatoarele diferente:

0 d, , pentru.subiectii in secventa 1
*|~d,, pentru.subiectii in secventa 2

Dar cum am aratat mai sus avem:

.1=—[C (P, = R)+(F; = Fy)+ fi(€)]

de =—[c (P, =P)+(Fy = F, )+ f,(e)]

0,-0,=du+deo=C,+C, +(P,—P)+ f(e)
Valoarea medle si dispersia acestor diferente cross — over sunt:

l[(P2 - P, )+ (FT - F, )+ Ci ], pentru subiectii in secventa 1
E(Oik ) = 12
5 [(P1 - P, )+ (FT -F, )— C, |, pentru subiectii in secventa 2

si

O - d_Jpentru k=1 R, T N Yar Yeu
* Zpentru k=2 T, R, Yar Yen
Un estimator nedeplasat pentru efectul perioadei P poate fi obtinut ca

P30, -0, - [ 7))

Deoarece C, +C, =0 , P este un estimator de dispersie minima pentru P,
indiferent de prezenta efectelor carry — over.

o L+L
) |

Un interval de incredere (1—a)*100% pentru P este P+ t[a
n,n,

—,n+n,—2
2 1 2

Respingem ipoteza nuld privind absenta efectului de perioada: H,:P =P, ,

A

H,: P, # P, atunci cand |T |>t ,unde T, SR —
(Sowemaz)” s [1, 1
‘ n,n,

Interferenta statistica pentru efectele carry — over, directe si de perioada sunt
prezentate, in rezumat, in tabelul 1.

Curs 5 8



Tabelul 1.

Teste statistice pentru efectele fixe intr-un experiment 2*2 cross — over.

Efect Efecte | MVUE (1-)/100%C.1. Test statistic
carry —
over
inegale
Carry - |- C=U,-U, = 1 1 c
. + cal S R 'TC =
over Coavr) o) | (e T, T
A1 21 12 22 Al — T —
n, n,
Efect Nu =d —d. = r
direct f_d'l I Fit[n+n_zj Z ni+ni S
E[(Y.Zl _Yn)_(Y.zz _Y.12)] l ’ d ;1+Z
Efect Da Fl .=y -y, 1 1 F
indirect e =¥i =Y,y Fle _t[,n N _ZJSf PR T, = 1|C :
1+ 1 2 Sf R
n, n,
Perioada | - N _ _ P
1 P—0,1 2 Pil( j"d i-i-i To— 1 1
1 — — —n+n,—2 n n A
5[(Y21 Y11)+(Y.12_Y.22)] : ’ d Z+Z

MVUE- estimare

Analiza dispersionala a datelor de bioechivalenta

Analiza statistica a datelor in experimentul de determinare a bioechivalentei tip

2*2 cross — over se poate face, dupa cum s-a prezentat anterior, aplicand testul Student
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pereche in compararea rezultatelor grupate in secvente, perioade sau formuldri, pentru a
verifica ipoteze privitoare la efectele fixe. Aceleasi rezultate se pot obtine si prin
aplicarea unor metode de analiza dispersionald, avantajul acestora fiind ca ele sunt mai
generale si se pot aplica i in alte tipuri, mai complexe, de experiment biofarmaceutic.

Analiza dispersionald in analiza variabilitatii se bazeazd pe separarea pe partitia
sumei totale a patratelor SS (sum of squares) abaterilor datelor experimentale fatd de
media totala 17 , In componente corespunzdtoare efectelor fixe si componenta
corespunzitoare erorilor aleatoare. In particular, pentru un experiment 2*2 cross — over,
se imparte suma abaterilor celor 2(nl +n2) - n, este proba din secventa 1, iar n, este
proba si in secventa 2 — observatii Tn componentele corespunzatoare efectele carry — over,
efectelor de perioada, efectelor directe, si componenta corespunzatoare erorilor:

2 2 n v 22w .
SSmmIZZZZ(Yyk_Y..) :ZZZ(YW_YM"'Y;/(_Y...) =

k=1 j=1 i=1 k=1 j=1 i=1
ZZ:ZZ: > (Yijk _Y_ﬂc)z +222: 'nk (Ylk —f)z = SSi:nra +SSiim

unde

* Y, —Y, estevaloarea individualad subiect — medie subiect ,

. E - 17 este medie subiect — medie totald,

1
ikzz

[ ]
~

2 -
DY, , notat anterior cu U,
=1

Ca fenomen, se considera fiecare subiect ca o grupa cu doud valori, iar daca
fiecare valoare individuald reprezintd o selectie din aceiasi populatie, variabilitatea Tn

interiorul grupelor trebuie sa fie de acelasi ordin de marime cu variabilitatea intre grupe.

e SS;

int re

este suma patratelor datoratd subiectilor (intre subiecti),

e SS!

int ra

este suma patratelor datoratd variabilitatii datelor privitoare la acelasi

subiect in perioade diferite.

Numarul total de date este 2(nl +n2) , s1 deci numarul de grade de libertate al

sumei totale este 2(n, +n,)—1.
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t

In cele doua secvente sunt n, +n, subiecti si, ca urmare, SS, . si SS; . au

t
int re

n, +n, —1 si respectiv n, +n, grade de libertate (in cazul lui SS,, ,, mediile individuale

sunt legate intre ele, media lor fiind egald cu media totald).

SS.

nt re

poate fi descompus mai departe in doud componente, una legatd de

efectele fixe carry — over si una legatd de eroarea inter — subiecti:

SSitm re = SSmrry + SSim er
58,y =2 [y, +7,)- (7, + 7, )f
©on+n,

. LY, &Y . : N
si SS,.. =Zz+2"—2—" unde Y, si Y, sunt sumele valorilor Y, dupa indicii

k=1 i=1 k=1 <7,
specificati.

SS. si SS.

carry int er

au 1 respectiv n, +n,—1 grade de libertate. Fiecare suma de patrate

impartita la numarul gradelor de libertate este o medie de patrate (MS — mean square). Se

poate ardta ca valorile lor medii sunt egale cu:

E(MSwrry ) = 2nln2 (CT - CR )2 + 20—52 + O-ez
nl + n2
E(MSimer) = 20—3 + O-ez

De aici, pentru a testa ipoteza privind egalitatea efectelor carry — over, putem

carry

folosi faptul cd variabila aleatoare F, = este repartizatd Fisher — Snedecor

int er
F(l,n, +n,-2).
Observim ci distributia F(1,V) este egald cu patratul unei distributii t cu v grade
de libertate. Astfel, aplicarea testului F mai sus este echivalentd cu aplicarea testului t
variabilei T.: F. =T".

Similar, suma SS!  poate fi descompusd in trei componente corespunzand

mt ra
efectelor directe, efectelor de perioada si efectelor reziduale:

+ 58S,

nt ra

SS;

mlm:SS +SS

med perioada

unde
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nn, (1[— —\ (— =’
® S5, = 2 {_[(Ym_y.n)_ (Y.ZZ_Y.IZ)]}

n+n, (2
2
-wmmﬁ%%gm;ﬁkﬁ;z%

43

2 2 2 Y/? 2 2Y 2
JEUNE %) B WD RIS A

k=1 j=1 i=l k=1 i=1 k=1 j=1 My

i

o SS, .Sl SS au un singur grad de libertate, iar SS, ,, are n, +n,—2 grade

perioada int ra

de libertate.

e Valorile medii pentru variabilele “mean square” sunt:

2
B45,.,) =2 (= F)+ S5 2 | 4o

I’ll + n2
E(MSperioada ) = 2"1"2 (PZ - Pl )2 +0,
nl + nz

E(MSmI ra ) ez

Observam ci MS, =26, unde &, este dispersia de selectie a diferentei intre

mt ra

perioade. Cand C, =C,, ipoteza nula privind lipsa efectului direct (de fapt ipoteza se

referd la egalitatea efectelor celor doua formuldri) se poate testa tindnd cont de variabila

MS TN . . <
aleatoare  F, =——«_ care este distribuita F(I,n, +n, —2). Respingem ipoteza nula

int ra

atunci cand F,)F (L, +n,-2).
Similar cu cele discutate anterior, se observa ca F = 7})2 .

Trebuie facuta observatia ca aplicarea testului t Tn compararea a doud medii de
selectie este posibild atunci cand stim deja ca selectiile provin din populatii normale, cu
aceiasi dispersie. Aplicarea analizei dispersionale presupune deasemenea ipoteza de

normalitate §i faptul cd variabilele a caror pétrate se sumeaza au provenit dintr-o aceiasi

populatie N (;1,0'2).
Deci, atat pentru aplicarea analizei dispersionale cat si testului t, modelul statistic
prezentat si ipotezele privind normalitatea si egalitatea dispersiilor pentru erori si pentru

efectele de secventa sunt esentiale.
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Un rezumat al modului de aplicare a analizei dispersionale in experimentul 2*2
cross — over este prezentat in tabelul 2.

Aceiasi metodd de analizd dispersionala se poate aplica in verificarea ipotezei

— MS, N .
variabila aleatoare F, = ——"¢ este repartizati F(n, +n, —2,n, +n, —2) in ipoteza H,.
int ra

FV>F(6K,n1 +n,—2,n +n, —2).

Este de retinut ca metodele prezentate pleaca de la ipotezele, continute implicit in
modelul statistic, ca efectele de perioadd, de formulare si de carry — over, sunt
independente intre ele si cd deasemenea, nu existd interactiuni intre acestea si efectele
aleatoare. Pentru a verifica aceste ipoteze sunt necesare experimente cu mai multe
perioade de administrare. De exemplu, testarea interactiunii subiecti — formulare in
compararea a doud formuldri, fiecare subiect trebuie sa primeasca cele doua formulari de

cate doua ori si deci este necesar un experiment cu 4 perioade de administrare.

Metoda intervalului de incredere

Anterior a fost prezentata modalitatea de testare a ipotezei nule ca doua produse
sunt “egale” intre ele dupa efectuarea unui experiment 2*2 cross-over, metoda care a fost
criticata de multi autori (Westlake, 1972; Metzler,1974; Dunnet &Gent 1977, etc). In
locul acesteia a fost propusa de Westlake (1976) si de Metzler (1974) o metoda bazata pe
intervale de incredere.

Bazat pe aceasta metoda Westlake (1981) sugereaza ulmatorul algoritm de lucru
in luarea deciziei.

Daca intervalul de incredere (1—2a)*100% pentru diferenta M, — M, sau pentru

raportul Hr se afla in limitele de acceptare impuse, atunci se accepta ca medicamentul
Hg

testat este bioechivalent cu cel de referinta. Uzual se aplica regula +20%, iar a = 0.05

si, in acest caz, regula de acceptare devine:
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a) Produsele sunt bioechivalente daca intervalul de incredere 90% pentru f, — (i,

este in limitele + 20% din efectul produsului de referinta sau daca,

b) T este intre 80% si 120% cu probabilitatea 90%.

My

Aici trebuie facuta observatia ca, in ambele cazuri, aplicarea regulii presupune

cunoasterea lui 4, , ceea ce nu este niciodata cazul, si se ia din acest motiv Y, pe post de
Hp -

Exista si o metoda exacta de evaluare a intervalului de incredere pentru Hr

My
bazata pe o teorema a lui Fieller, dar nu se utilizeaza in practica datorita complexitatii ei.

Metoda cea mai utilizata este metoda celui mai scurt interval, care foloseste pe K pe

postde u, siconsidera ca nu exista efecte carry — over.

Metoda celui mai mic interval

Fie Z si K mediile “least square” ale celor doua produse (adica media
produsului in prima perioada + media produsului in a doua perioada si impartit la 2, ceea
ce, atunci cand numarul de subiecti in cele doua perioade nu este egal, difera de media
totala).

Intervalul de incredere clasic (“cel mai scurt”) (1—2a)*100% se obtine din
(¥, =)= (s — 1)

. (11

G, |—+—
n.n,

distributia variabilei aleatoare T = unde n, si n, reprezinta

numarul de subiecti in secventa 1 si respectiv 2, iar &, este dispersia de selectie a

diferentelor intre valorile masurate pentru cele doua produse, dupa cum s-a prezentat

naterior. In ipoteza de normalitate T este distribuit Student cu n, +n, —2 si intervalul de

incredere (1—2a)*100% pentru M — M, vafi:

— — R 1 1
L= (YT —YR)—t (a.n, +n, -2)6, n—+n—
1 2
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U, = (Z_z)"‘t (a’nl +n, _2)6-d i"‘i

Intervalul de incredere de mai sus pentru f, —(, poate fi convertit intr-un

interval de incredere pentru (1—2a)*100% aproximativ pentru Hr prin impartire la z

R
(acceptand K ca valoare pentru /£, ). Deci,

L =(i+1)*100%

R

U
U, =(=1+1j*100%

R

Fie 6, si 6, limitele inferioara si superioara pentru bioechivalenta iar o, si J,
limitele pentru raport. Produsele sunt considerate bioechivalente daca (LI,U . )e (HL,QU)
sau (L,,U,)e(d,,5,) unde 6, =-0.2%u,, 6, =02%u,, 8, =80%, 8, =120% in

cazul regulii £20% .
Utilizarea intervalelor de incredere in decizia privind bioechivalenta, intuitiv pare
ca rezolva problema, dar ar fi o greseala sa pierdem din vedere ca limitele intervalului de

incredere sunt si ele variabile aleatoare. Intervalul de incredere (1—2a)*100% pentru
M, — M, este intervalul in care, daca vom repeta studiul de un numar mare de ori, de
exemplu n, de (1-2a)*100% ori M, — M, va fi in cele n inervale aleatoare construite.
Cu alte cuvinte, intr-un experiment repetat de multe ori, diferenta (raportul) mediilor se
va afla cu probabilitatea de cel putin 1—2¢ in intervalul de incredere (1—2a)*100%
deoarece, in ipoteza de normalitate, P{,UT — Ui € (Ll U, =1-2a.

Totusi, nu exista o garantie 1in acest sens, practic probabilitatea
P{(L,.U, )c (6,.6, )} nefiind in mod obligatoriu mai mare sau egala cu 1-2¢ .

Astfel s-au generat 1000 de valori de ASC in modelul standard 2*2 cross-over, in
ipoteza de normalitate. Pentru simplificare s-a presupus ca nu exista efecte carry — over
sau de perioada. Valoarea de referinta si testata au fost considerate amandoua 100 cu

n, =n,, 9 respectiv 12. Limitele de echivalenta pentru diferenta au fost in acest fel intre -
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20 si 20. S-au considerat urmatoarele dispersii:of =400,900,1600 (deci coeficienti de
variatie 20, 30 si respectiv 40%). Rezultatul a fost ca, pentru n, =n, =9 doar 76.8% din
intervalele de incredere (L,,U,) au fost intre limitele de echivalenta atunci cand CV a
fost 20%. Cand CV a fost 30%, procentul ascazut la 24.7%, iar cand CV=40% a scazut
pana la 2.1%. Pentru n, =n, =12, rezultatele au fost similare. Deci, atunci cand

coeficientul de variabilitate este mare, intervalul de incredere nu are gradul de certitudine
cerut de FDA. Cu alte cuvinte, probabilitatea unei concluzii corecte privind
bioechivalenta, nu are valoarea ceruta. In aceste cazuri s-a sugerat simularea bazata pe
valorile experimentale considerate ca fiind valorile reale ale parametrilor populatiei,
pentru a evalua gradul de asigurare a intervalului (Ll U, ).

Mai facem observatia ca probabilitatea de a concluziona corect biodisponibilitatea

pentru (L,,U,) si (L,,U,) este aceiasi atunci cand este cunoscut /.

Tabelul 4.2.1. Rezumatul rezultatelor simularii

Marimea Media Media Ccv % din intervalele de | % din intervalele de
probei referintei | testului | (%) incredere incluzand O incredere incluse in (-
20,20)
n =n,= 9 100 100 20 90.3 76.8
30 91.3 24.7
40 90.4 2.1
n,=n,= 12 | 100 100 20 90.7 91.5
30 89.2 43.9
40 88.6 7.5

Metoda testarii ipotezelor despre intervale
Ipoteze asupra intervalelor

Stabilirea bioechivalentei intre doua medicamente se bazeaza pe compararea
profilului concentratiei sanguine realizat de medicamentele respective. Desigur ca,
practic, niciodata profilurile obtinute experimental pentru doua medicamente nu vor fi
identice. Problema este de a decide daca aceste diferente sunt sau nu semnificative
statistic.

Daca diferentele intre mediile parametrilor testati (aria de sub curba, concentratia
maxima sau alte functii de acestia) sa afla, cu o probabilitate data, intre limite considerate
ca acceptabile, atunci se accepta ca produsele sunt bioechivalente. Formal, daca notam

mediile pentru produsul testat si cel de referinta cu g, sirespectiv i, , limita superioara
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pentru diferenta lor 6, iar limita inferioara cu @, , ipoteza de testat si ipoteza alternativa
vor fi:

Hy iy — g <65 sau up —u, 26,

H, 6, (ur — iy (b

Se considera ca formularea ipotezei bioechivalentei ca ipoteza nula duce la o
scadere a riscului consumatorului in defavoarea producatorului dar aceasta depinde in
mare masura de dispersia celor doua loturi si de diferenta reala intre mediile lor. In ceea
ce priveste limitele 8, si 6, ele se aleg de obicei 20% din 4, , ceea ce aparent este
foarte simplu si clar dar, in practica ne izbim de dificultatea insurmontabila ca, de fapt nu
stim niciodata valoarea lui £, si avem numai estimari ale intervalului in care se afla

acesta cu o probabilitate data.
Daca inlocuim datele experimentale cu logaritmul lor, ipotezele de testat si

alternativa devin

Hg i ply — g SO; sau fy — [y 2 6

H, :0; { fy —pty (O
unde &, =exp(6,) si 5, =exp(é,)

Ipoteza nula este ipoteza compusa din doua ipoteze simple, testul de
bioechivalenta descompunandu-se de fapt in doua teste unilaterale:

Ho iply =g <6, vs Hyy o 2l — g ) 5 si

Hy iy =ty 205 vs H 2 ply =ty (6

O biodisponibilitate mai mare a produsului testat decat cel de referinta, implica
posibilitatea unor efecte secundare sau toxice crescute si o “siguranta” mai mica.

Bioechivalenta implica o echivalenta atat in ceea ce priveste efectul cat si in ceea ce

priveste siguranta.

Metoda celor ““doua teste unilaterale”, Schuirmann
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Daca vrem sa testam ipotezele enuntate la un nivel de semnificatie &, in

conditiile in care presupunem ca datele sunt normal repartizate, putem aplica testul t.
Echivalenta este stabilita atunci cand

T1 — (Z_j_R)_ 16L

G, —+—
n,.n,

ytla,n, +n, —2)

T. = (YT _Y_R)_ 6,
1

s ; (—t(a',n1+n2—2)
6, /—+—
n,.n,

Observam ca procedeul celor doua teste t unilaterale este echivalent cu metoda

clasica de testare a includerii intervalului de incredere pentru (£, — t, cu probabilitatea
(1-2a)*100% in (8,,6;)

Metoda Anderson si Hauck

In locul celor doua teste t unilaterale pentru testarea bioechivalentei, Anderson si

Hauck au propus in 1983 un singur test, bazat pe testarea valorii variabilei

7 -7)- 0%

Atunci cand datele sunt normal repartizate, variabila 7,,, este distribuita t,

6 +6
(:UT —Hp )_ : 2 :
necentrat, avand ca parametru de necentralitate § = . n unde o, are
o, |—+—
n. o n,

semnificatia prezentata anterior.

Se respinge ipoteza H |, si se accepta bioechivalenta atunci cand C, (T,, ( C,

unde C, si C, sunt determinate de relatia
P(C1 (T, (C, |:UT —Hg = 0S’Gd): P(Cl (T, < C2|1UT — U =6,,0, ): a

In particular, daca alegem —C, = C, — C, relatia de definitie devine
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PQTAH|<C|ﬂT — Uy :as’o-d):P( |TAH|<C|IUT e :al’o-d):a

O piedica in aplicarea testului deriva din aceea ca nu il cunoastem pe ¢ . Se
calculeaza, din acest motiv, o valoare empirica p = PQT AH| { |t AH| | Uy — U, =6,,0, )
unde ¢, este valoarea observataalui 7, .

H, este respinsa cu nivelul de semnificatie ¢, atunci cand p ( & .

Pe de alta parte se poate face o evaluare a lui J, bazat pe o distributie t
necentrata, pe o distributie t centrata sau pe o distributie normala.

9U _eL

20, i+i
n,.n,

Un estimator al lui J, pe baza unei distributii t necentrate este o=

In acest caz formula anterioara devine:

p:PqTAH|<|tAH||:UT — Hg ZQS):P(_|tAH|_$<TAH _3<|IAH|_$):

:EQtAH|_$)_E(_|tAH|_3)

a V. -Y,)-6 . . .
unde 7,,, —0 = (T# si F, este functia de repartitie t, cu n, +n, —2 grade de

. 1 1
G, |—+—
n,n,

libertate.
Sa observam in continuare ca aceasta aproximatie ne duce la un test echivalent cu

evaluarea variabilelor aleatoare 7, si T, din metoda Schuirmann. Astfel, presupunand ca

t, »0,avem

— —\ 6,+6, 6,-86,
|t |_5~_(YT_YR)_ 2 - S2 (Z K) Oy _T
Al (11 T 1 ¢
6, | —+— 6, —+—
n, n, n, n,
Similar, —|r,,, |~ 8 =T, deci p=F,(t,,|-8)- F.[- |- §)= F,(-7,)- F,(1)

Se observa ca testul Anderson si Hauck este intotdeauna mai puternic decat testul

Schuirmann deoarece p poate fi mai mic decat ¢ chiar si atunci cand 7, si T, sunt mai

mari decat « .
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Metoda considera ca t,, este testul cel mai puternic dar, in conditiii de normalitate, nu
exista neconditionat testul cel mai puternic, uniform cel mai puternic, sau uniform cel
mai puternic nedeplasat, atata timp cat £, g, si o; nu sunt cunoscute (Lehmann 1959,

Kendall si Stuart 1961).
Intr-un studiu de simulare, Anderson si hauck (11983) au aratat ca metoda propusa de ei
este un test mai puternic (in sensul ca probabilitatea de a concluziona bioechivalenta)
decat metoda intervalului de incredere, decat metoda Westlake (metoda intervalului
simetric fata de origine).

In plus, testul este mai puternic decat cel Schuirmann indiferent daca g, si (£, sunt sau

nu echivalente. Diferenta de putere devine neglijabila pe masura ce ‘“masura

g, — ) )
Y L __ devine mai mare.
. 1 1
6, | —+—
n, n,

sensibilitatii” V =

In plus, metoda Anderson si Hauck poate conclude bioechivalenta chiar atunci cand
variabilitatea este foarte mare deoarece zona critica este deschisa la capat. Altfel spus,
metoda duce la concluzia bioechivalentei in cazurile studiilor cu o foarte mica precizie,

unde variabilitatea individuala este foarte mare.
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Puterea testului si calculul numarului de voluntari
Uneori de pune problema determinarii numarului de experimente necesare pentru
a asigura o putere testului date fiind riscul & si puterea 1— f pentru a respinge ipotezele
false cu o anumita probabilitate impusa.
Fie H, :u=u, st H, :u#u,.O astfel deipoteza se numeste ipoteza
complexa.
Problema noastra se poate rezolva in cazul unei ipoteze alternative de tipul

H, :u=u, numitaipoteza simpla. Sa consideream ca adevarata medie este &, = £, .
Fie u, ) u,.

Puterea testului 1 — £ este prin definitie probabilitatea de a respinge H, cand
ipoteza alternativa H , este adevarata.1— 3 = P(respinge H,/ H , ade var ata)

Dar H |, este respinsa in zona critica, adica pentru z ) z

o

sau z (—z , unde
el 1-=
2 2

;C_,Uo ;C_;uo
1-B=P
B p (z, sau >

N 2 —

N Jn

- o - o
=P(x(,u0+za*ﬁ sau x),uo+zl_g *EVI:,UIJ
2

2

) Zl_g |;U =H | =
2

H,

. . X . .
Daca aceasta medie este 4, atunci este repartizat N (0,1). Prin urmare

Sk
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P;(,uo+zw>"i sau ;c>,uo+z 0,*£|,Ll=,ul =P M+za +1-
@ -2 In

<"

2

Ho — H
(o 1-Z

Jn n

Pentru % (=0.5 se poate considera ca P

®(z 5 )= unde B=d o =M Conform definitiei cuantilelor avem

o =
Jn
2
2
- . O - 5
zﬁ=M—za Si — = Ho ~ M . Asadar, nzz—2
o 2 \/; Zg+zﬁ (:uo_;ul)

N 5

2 2
. . o
De obicei se scrie: n = (za + zﬁj (Zj

2

In cazul in care nu se cunoaste ¢ si se utilizeaza o estimatie a sa, distributia

variabilei aleatoare devine Student si se obtine formula:

A2

n > 2[t(a,2n—2)+1(B,2n-2) %

In cazul studiilor de bioechivalenta diferenta A care trebuie “depistata” este 20%

cv

2
si formula devine n 2> 2[t(a,2n —2)+t(B.2n - 2)]2 (z—oj cu CV =100 9

My
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PLANIFICAREA EXPERIENTELOR

Daca in modelul de analiza factoriala intervin p factori iar factorul r are I, nivele,
1 < r < p, atunci rezultd ca avem de-aface cu N = I,... I, celule, adica cu N sisteme de
conditii experimentale.

Pentru efectuarea experientelor, putem lua in considerare toate celulele — caz in
care avem de-aface cu clasificarea completa, sau putem lua in considerare numai o parte
din celule — caz in care spunem ca avem de-aface cu clasificarea incompleta.

Daca se recurge insd la o schema incompleta de experimentare atunci evident nu
se obtin informatii despre toate sistemele de conditii si deci observatiile nu pot fi pe
deplin reprezentative.

Deoarece in unele situatii nu putem cuprinde in schema experimentald toate
celulele, rezulta ca uneori trebuie sa recurgem si la clasificarea incompleta. De aceea vom
preciza 1n acesta etapa unele detalii referitoare la analiza dispersionala in clasificarea
incompleta a experientelor.

Pentru o schema incompletd este necesar sd se precizeze modul in care trebuie
alese celulele in care se vor efectua experiente.

Metoda patratelor latine si metoda blocurilor incomplete reprezintd criterii de
alegere a acestor celule. In functie de alegerea celulelor in care se vor face experiente si
de numarul de experiente din celula se .rezolva si modelele de analiza dispersionald

corespunzatoare.

Schema patratului latin

Patratul latin de ordinul m este o schemd de planificare a experietelor in analiza
trifactoriala in cazul cind toti cei trei factori au acelasi numar de nivele m, experientele se
produc numai in m’ din cele m’ celule, iar aceste m’ celule se aleg conform regulii care
urmeaza si anume: se construieste o schema continind de m ori fiecare din cifrele 1, 2, ...
m dispuse in forma de patrat astfel Incit pe orice linie sau pe orice coloand a acestui tabel
patratic o anumita cifrd sa apara o singura data. Notind cu A, B, C respectiv cei trei
factori convenim sa reprezentam nivelele factorului A prin liniile patratului (in ordinea
lor naturald), nivelele lui B prin coloanele patratului (tot in ordinea lor naturald) iar

nivelele lui C prin numerele din patrat.
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Prin conventia precizatd se pot alege cele m’ celule. De exemplu, conform
tabelului de mai jos (m = 5 nivele)
4 51 2
4 35
1 54
321

3
1
2
4
5 2 43

—_ W W N

nivelul factorului C care trebuie observat impreuna cu nivelul 3 al lui A (i = 3) si nivelul
4 al lui B (j =4) este 5 (adica K = 5). Numarul 5 se gdseste la intersectia liniei a treia cu
coloana a patra a tabelului si deci celula in care se va face experienta este (3,4,5).

Se observi ca prin intermediul patratului latin toate cele m’ celule care se aleg cu scopul
de a fi incluse 1n planul de experiente sint distincte.

Cu ajutorul a m cifre (deci in cazul unui numar de m nivele) se pot construi mai
multe patrate latine. In plus fiind dat un pitrat latin se poate obtine din el o multime de
patrate latine prin permutarea liniilor, coloanelor si numerelor. Aceastd mulfime se
numeste multimea transformatelor. De asemenea pentru un patrat latin dat exista o forma
canonicd sau un pdtrat standard care are pe prima linie si pe prima coloand numerele 1,
..., m asezate n ordine. De exemplu forma canonica a tabelului de mai sus este
2345
51 4
152
2 31
4 2 3

hn A W N =
—_— W N W

Dintr-un patrat latin dat, se poate arata cu usurinta ca se pot obtine m!(m — 1)!
patrate latine care au acelasi patrat standard cu patratul dat. Aceste pétrate se obtin prin
permutarea liniilor, coloanelor si numerelor patratului latin dat.

Pentru fixarea unui plan de experiente prin metoda patratului latin trebuie ales mai
intii un astfel de patrat. Alegerea acestui patrat trebuie facutd insa la intamplare si exista

procedee speciale prin care se realizeaza acest lucru.
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PROGRAMUL KINETICA 2000 PENTRU EXPERIMENTE CU BLOCURI
ECHILIBRATE, COMPLETE SIINCOMPLETE
Pentru a ilustra metodele discutate in sectiunile precedente vom utiliza datele
AUC dintr-un studiu prezentat de Purich. Acest studiu a fost efectuat cu 12 subiecti
sandtosi pentru a stabili bioechivalenta intre doud formuldri de cate 100mg de tablete
beta-blocker (locale si europene) si o solutie (de referintd).
O perioada de 7 zile de ,,washout” a fost pastrata intre tratamente.

Datele initiale sunt listate in tabelul de mai jos.

Datele AUC din studiul lui Purich

subject | treatment | sequence | data
sub01 | A ACB 5,69
sub02 | A ACB 3,6
sub03 | B BAC 3,55
sub04 | B BAC 7,31
sub05 |C CBA 6,59
sub06 | C CBA 9,68
sub07 | B BCA 4,63
sub08 | B BCA 8,75
sub09 |C CAB 7,25
sub10 |C CAB 5

sub11 A ABC 4,63
sub12 | A ABC 3,87
sub01 C ACB 4,21
sub02 |C ACB 5,01
sub03 | A BAC 5,07
sub04 | A BAC 7,42
sub05 | B CBA 7,72
sub06 | B CBA 8,91
sub07 | C BCA 7,23
sub08 |C BCA 7,59
sub09 | A CAB 7,88
sub10 | A CAB 7,84
sub11 B ABC 6,77
sub12 | B ABC 7,62
sub01 B ACB 6,83
sub02 | B ACB 5,78
sub03 | C BAC 4,49
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sub04 |C BAC 7,86
sub05 | A CBA 7,26
sub06 | A CBA 9,04
sub07 [ A BCA 5,06
sub08 | A BCA 4,82
sub09 |B CAB 9,02
sub10 | B CAB 7,79
subi1 C ABC 5,72
sub12 | C ABC 6,74
Prelucarea acestor date cu pachetul de programe Kinetica 2000 implica:
. Importul datelor in fereastra Study;,
= Invocarea, din lista derulantd Statistics a ferestrei Latin Square >2
Formulations
. Parametrizarea subrutinei astfel:
e Data Column: data
¢ Subject Column: subject
o Treatmnet Column: treatment
o Sequence Column: sequence
o Marcarea casetei More Than 1 Square.
. Daca se datele sunt a-simetrice atunci se marcheaza caseta Log Transformation

for y values pentru a prelucra datele logaritmate si a indeparta astfel asimetria si a asigura
o relativa omogenitate a dispersiei.

. Apasarea pe butonul OK pentru a inchide fereastra Latin Square n formulation
si a incepe prelucrarea

. Deschiderea ferestrei Study Info pentru vizualizarea rezultatelor.

Daca experimentul este nebalansat atunci prelucarea datelor cu ajutorul pachetului de
programe Kinetica 2000 se face invocand , din lista derulantd Sratistics, fereastra
Unbalanced Block. Parametrizarea subrutinei este identicd cu Latin Square >2
Formulations (desigur fara marcarea casetei More Than 1 Square care oricum este

inactiva).
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Rezultatele prelucrarii datelor din studiul lui Purich cu pachetul de progarme Kinetica

2000:

LATIN SQUARE DESIGN : ANOVA TABLE for data

LATIN SQUARE with more than one square

SOURCE D.F SS MS F p
Period 2 7,4222 3,7111 3,207 0,06196 NS
Subject 11 64,71 5,8828 5,083 0,0008341 ***
Formulation 2 6,5728 3,2864 2,84 0,08213 NS
Error 20 23,147 1,1574
Total 35 101,85

N Mean SD SEM
Formulation:num = A 12 6,015 1,7882 0,5162
Formulation:num =B 12 7,0567 1,6913 0,48823
Formulation:num = C 12 6,4475 1,6136 0,46581

Root Mean Square Error = 1,0758 ; CV =0,165346
phi= 1,37589
Minimum detectable difference = 1,04665

Unbalanced block DESIGN : ANOVA TABLE for data

SOURCE D.F SS MS F p

Period 2 7,4222 3, 7111 3,207 0,06196 NS
Subject 11 64,71 5,8828 5,083 0,0008341 ***
Formulation 2 6,5728 3,2864 2,84 0,08213 NS
Error 20 23,147 1,1574
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Total 35 101,85

N Mean SD SEM
Formulation:num = A 12 6,015 1,78819 0,516205
Formulation:num =B 12 7,05667 1,69129 0,488233
Formulation:num = C 12 6,4475 1,6136 0,465807
Root Mean Square Error = 1,0758 ; CV =0,165346

phi= 1,37589
Minimum detectable difference = 1,04665

Comentarii
1. In ANOVA furnizata de Kinetica efectul ,carryover” este considerat nul.
2. Pe aceste date rezultatele obtinute cu modulul Latin Square si modulul Unbalanced

block sunt identice.
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