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TO STIKPRGVE PROBLEMET MED DIKOTOMT UDFALD.
Sammenligning af to uafhaengige proportioner
Eksempel (skejby-cohort.dta)

Pa Skejby Sygehus fadte 425 gravide rygere og 1346 gravide ikke-rygere
1 1994 deres farste barn i graviditetsuge 37 eller senere.

18 spaedbarn fadt af rygere of 21 speedbarn fadt af ikke-rygere vejede
under 2500 gram ved fedslen (lav fedselsvaegt, LBW).

Data: To stikprgver (rygere, ikke-rygere) med dikotomt respons med to
kategorier "fadselsveegt<2500 g” and "fedselsveegt=2500 g”.

Birth weight

Sample <2.5 kg 22.5 kg Total
Non-smoker 21 1325 1346
smoker 18 407 425
Total 39 1732 1771

Problem: Afhaenger risikoen for lav fodselsvaegt af moderens rygevaner?
Hvis ja, hvordan kan vi kvatificere denne aftheengighed?
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Statistisk model

To uafthaengige binomial "eksperimenter”. | hver gruppe er antallet af
spaedborn med lav fodselsveegt — hhv. yys 0g ys—en observation fra en
binomial fordeling.

For ikke-rygere betewgnes binomial parametrene nygo0gpys, 0g for
rygerne ngog Ps.

Fortolkning af sandsynlighederne: pyser sandsynligheden for at en
tilfeeldigt udvalgt, ikke-rygende gravid kvinde, som fgder til terminen
(fodselsuge > 37) i 1994, far et LBW barn. pg har en tilsvarende fortolkning.

Obs: Andre faktorer kan vaere associeret med risikoen for at fade et
LBW barn, men sadanne faktorer tages der ikke hensyn til i modellen.
Sandsynlighederne refererer til en popualtion hvor disse faktorer er
fordelt pA samme made som i stikpraven.

Model antagelser:
For hver stikprgve antages "uafhaengighed”, “to udfald”, og "samme
sandsynlighed”.
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Estimation
For hver stikprgve estimeres sandsynligheden ved den tilsvarnde relative
hyppighed, dvs.
21 N 18
P =2 == =00156 =25 =—=0.0424

ny 1346 ng 425
Associationsmal
Associationen mellem rygevaner og LBW i stikprgverne kan estimeres
med en risiko differens pg— p,, =0.0268 .

Alternative associationsmal er relative risiko (RR) og odds ratio (OR)

RR="Ps og OR= Ps / Pys zpj'(l_pNS)
Pns I=ps/ 1=pys Pas(=ps)

Statistisk teori (middelveerdi og varians af uafhaengige binomialfordelinger)

iver A~ A
9 E(ps ~ Pws ) =Ps~ DPns
Var(i’s = Dys ) = ps (1= pg)/ng + pys (1= pyg) /1y
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Hypotese
Risikoen for et LBW barn afheenger ikke af moderens rygevaner:

H: py=ps=p

Bemaerk: Hypotesen formuleres som ”ingen forskel”. Hvis vi kan forkaste
hypotesen, kan vi konkludere at den tilfeeldige stikprave variation ikke kan
forklare den oberverede forskel.

Teststorrelse
Hvis hypotesen er sand vil

E(i’s _IA)NS) =0
o N 1 1
Var(pg —pys) = p(l—p)(+}

ng  Nyg
Den feelles veerdi af sandsynligheden p estimeres ved
IA) - yNS + yS - 00220

Nys + 1
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Standard fejlen af forskellen mellem estimaterne kan derfor
estimeres ved

~ ~ N n 1 1
se(ps _pNS)= P(I—P)('F] =0.0082
n

nNS S

Hvis hypotesen er stand og stikpraverne ikke er alt for sma, kan den
tilfeeldige variation af forskellen p, — p,, med god tilnsermelse beskrives
med en normal fordeling med samme middelvaerdi og varians, sa
teststarrelsen A A

z= Ps — Pns

Se(ps ~ Dns )
kan vurderes som en observation fra en standard normal fordeling.

Vi tar _ 00424-0.0156
0.0082

sé p-veerdien bliver  p —vyalue=2- P{Z > 3.276} =0.0011- Denne veerdi
tyder pa at den observerede forskel mellem de to relative hyppigheder
ikke kan betragtes som et tilfeeldigt fund.
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=3.276

Sikkerhedsinterval for en risiko differens
Approksimative 95% sikkerhedsgraenser for risiko differensen fas som

(IA’S = Dys ) £1.96- se(Ps — Pys)
Hvor standard fejlen estimeres ved

se(f’lvs - Ps ) = \/IA’NS (1= Pys )/nNS +Ds (1= py )/ns

Indsaettes de estimerede veerdier fas

se(Pys — Ds) = \/0.0156 -(1-0.0156)/1346+0.0424 - (1—0.0424) /425
=0.0103
sa sikkerhedsgraenserne bliver
(0.0424-0.0156) £1.96-0.0103 = 0.0268 + 0.0203
dvs.
0.0065 < pg — pys <0.0470
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Sammenhangen mellem sikkerhedsintervaller
og teststorrelser

Per definition vil et 95% sikkerhedsinterval indeholde de veerdier af den
betragtede parametre som ikke er statistisk signifikante.

Vi vil derfor forvente at
 p-veerdien er starre end 5% hvis den betragtede parameterveerdi
ligger inden i sikkerhedsintervallet
* p-veerdien er mindre end 5% hvis parametervaerdien ligger uden
for sikkerhedsintervallet.

Dette er korrekt, hvis det er den samme test procedure, som bruges til
beregning af teststgrrrelse og sikkerhedsinterval.

Ovenfor brugte vi to, en smule forskellige, estimater for standard fejlen,
sa test procedurerne er ikke helt identiske.

Begge metoder er valide og forskellen er typisk helt ubetydelig, men
inkonsistente resultater kan ikke helt udelukkes.
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STATA
| Stata findes flere kommandoer som kan bruges til sammenligning af
proportioner, og mere generelt til analyse af kategoriske data. Nogle
kommandoer kraever data pa individ niveau, mens andre (sakaldte
immediate commands) kan bruges med aggregerede data som input
Kommandoer

prtest

cs “‘immediate” form: csi

cc “‘immediate” form: cci

tabodds

tabulate

tabi
Eksempler

gene smalll=(bweight<2500)

label define slab 0 “>=2.5 kg” 1 “<2.5 kg”

label values small slab

gene include=(parity==0) & (gestage>36) & (year==1994)
* Og sd selve sammenligningen

prtest smalll if include==1 , by (mtobacco)
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Output fra prtest

Two-sample test of proportion

425
1346

smoker: Number of obs
nonsmoke: Number of obs

variable | Mean Std. Err.
_____________ S,

smoker | .0423529 .009769
nonsmoke | .0156018 .0033779

_____________ e

diff | .0267512 .0103365
| under Ho: .0081654

z P>|z| [95% conf. Interval]

.0232061 .0614998
.0089812 .0222224

.0064919 .0470104

Ho: proportion(smoker) - proportion(nonsmoke) = diff = 0

Ha: diff < 0 Ha: diff !=0 Ha: diff > 0
z = 3.276 z = 3.276 z = 3.276
P<z= 0.9995 P> |z] = 0.0011 P>z = 0.0005

OBS: For at bruge prtest skal udfaldet, her small1, veere en dikotom

variabel, som har to veerdier 0 (failure) og 1 (success)
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Kommandoen c¢s anvendes til simple analyse af kohorte studier. Bade
eksponering og udfald skal veere dikotome 0-1 variable.
Eksponering: 0 ~ unexposed, 1 ~ exposed, Udfald: 0O~noncase, 1~case
gene smoke=2-mtobacco
cs smalll smoke if include==

Det samme output fas med kommandoen pa “immediate form”

csi 18 21 407 1325

Bemaeerk:

1. Reaekkefalgen af de fire tal skal veere: : exposed cases, unexposed
cases, exposed noncases, unexposed noncases.

2. csog csiangiver et chP teszt. Dette test giver praecis den samme
p-veerdi som ovenfor. En X -fordeling er per definition fordelingen
af kvadratet pa en normalfordelt variabel, dvs.

Z~N@O,) =

ALY o

P-veerdierne er derfor identiske, da 3.2762 = 10.73.

| smoke |
| Exposed Unexposed | Total
_________________ e e e e e e e e
Cases | 18 21 | 39
Noncases | 407 1325 | 1732
_________________ e e e e e e
Total | 425 1346 | 1771
| |
Risk | .0423529 .0156018 | .0220215
| |
| Point estimate | [95% conf. Intervall
[ R
Risk difference | .0267512 | .0064919 .0470104
Risk ratio | 2.714622 | 1.460259 5.046483
Attr. frac. ex. | .6316246 | .3151899 .8018422
Attr. frac. pop | .291519 |
I,
chi2(1) = 10.73 Pr>chi2 = 0.0011
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. s og csi kan ogsa angive relative risk og odds ratio, begge med

sikkerhedsintervaller, hvis or angives som option (efter kommaet)

. Kommandoerne cc og cci kan bruges til simple analyser af cases-

control studier. Bade eksponering og udfaldme skal veere dikotome 0-
1 variable. Association beskrives med en odds ratio.
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ANALYSE AF “TYNDE” TABELLER: FISHER’S EKSAKTE TEST

Problem: | analysen ovenfor benyttede vi at binomialfordelingen kan
approksimeres med en normalfordeling. Hvis tallene | tabellen er sma,
vil denne approksimation veere darlig. Hvad gor vi sa?

Losning: Brug et eksakt test. For en sammenligning af to proportioner
hedder det eksakte test: Fisher’s exact test.

Eksempel: Malocclusion hos bern (fra Yates, 1934)

Data: Barnets bid
Normal Malocclusion Total
Ammet 4 16 20
Flasket 1 21 22
Total 5 37 42

Sporgsmal: Tyder data pa, at der er en sammenhaeng mellem
‘bidtype” og “fodringsmetode”?

For at besvare dette spgrgsmal ser vi pa alle de tabeller med samme
marginalsummer (dvs samme raekke og sgjlesummer). Hvis der ikke
er en association vil den observerede tabel veere en tilfeeldigt udvalgt
tabel blandt disse tabeller.

Der er praecis 6 tabeller med samme marginaler som den observerede
tabel:

0 20 20 1 19 20 2 18 20
5 17 22 4 18 22 3 19 22
5 37 42 5 37 42 5 37 42

observeret tabel

3 17 20 4 16 207 5 15 20

2 20 22 1 21 22 0 22 22

5 37 42 5 37 42 5 37 42

Hver tabel er entydigt bestemt ved vaerdien i det evre venstre hjorne.
Hvis risikoen for malocclusion er den samme i de to grupper, kan
sandsynligheden for en given tabel beregnes vha. kombinatorik!
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Notation: a b n,

c D n,

s S, ‘ N

Vs tm, \m, !
s ls,tmtm, !

Sandsynligheden for denne tabel er
Nla!b!c!d!

Dette er sandsynligheden for hyppighederne i tabellen hypotesne om
ingen sammenhaeng er sand og hvis marginalerne er givne. Denne
fordeling kaldes den hypergeometriske fordeling.

Vi har Veerdi af a sandsynlighed
0 0.030957
1 0.171982
2 0.343965
3 0.309568
observeret tabel ——— 4 0.125302
5 0.018226
sum 1.000000
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Den to-sidede p-vaerdi er seedvanligvis defineret som sandsynligheden
for alle tabeller har en sandsynlighed som er hgjst sa stor som den
observerede tabel.

Vi far p-veerdi = 0.030957 + 0.125302 + 0.018226 = 0.1745

Obs: Af og til kan man se den to-sidede p-veerdi defineret som
2 gange den ensidede p-veerdi | den samme retning, som den
observerede afvigelse. Det vil her give 0.2871.

Konclusion: Data strider ikke mod hypotesen om uafhaengighed
mellem “bidtype” og “fodringsmetode

STATA

Fisher’s exact test beregnes, hvis option exact specificeres i
kommandoerne c¢s, csi, cc 0g cci.

Eksempler:

cs smalll smoke if include==1 , exact
csi 18 21 407 1325 , exact
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TO STIKPRYVE PROBLEMET MED DIKOTOMT UDFALD.
Sammenligning af to parrede proportioner

Eksempel: Vejrtreekningssymptomer hos skolebgrn (Bland, p 245-248)
Data: Selv-raporterede vejrtrackningssymptomer hos 1319 skolebgrn
Som 12 arige og som 14 arige. Hver gang blev barnet spurgt om var
alvorligt forkalet ("severe cold”). Svarmuligheder var "ja” eller "nej”.

Barnene kan klassificeres i en af 4 katrgorier afhaengigt af svaret
som 12 arig og som 14 arig

“severe cold” antal
alder 12 alder 14 barn
Ja Ja 212
Ja Nej 144
Nej Ja 256
Nej Nej 707

Sporgsmal: Er praevalensen af de rapporterede symptomer den samme i

de to aldersgrupper?
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Alternativ praesentation af data

alder 14
alder 12 Ja Nej Total
Ja 212 144 356
Nej 256 707 963
Total 468 851 1319

Praevalence proportionen af "severe cold” som 12-arig og som 14-arig er

356 468
Pe =319 Pe=1319
Sikkerhedsintervaller for disse proportioner beregnes som saedvanligt.
Vi vil nu vurdere om forskellen mellem preevalenserne (differensen) er
reel eller om den kan tilskrives tilfeeldig variation.

Bemaerk: 2x2 tabellen ligner de tidligere tabeller, men den hypotese vi
vil vurdere er en anden, sa det saedvanlige chi?test kan ikke bruges
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Model overvejelser

Vi har n = 1319 observationspar pa formen (ja,ja), (ja,nej),(nej,ja) eller
(nej,nej).

Lad p,,,P,, P,y P, @ngive sandsynligheden disse udfald og lad
Xys Xy X s X, angive de tilsvarende hyppigheder i stikpraven.

Vi antager at udfald fra forskellige bgrn er uafhaengige, og at
sandsynlighederne P,y Py, Py » Pan beskriver forholdene for alle barn
(er det rimelige antagelser?).

Sandsynligheden for ”ja” som 12-arig og for "ja” som 14-arig bliver
P(severecoldsom12-arig)=P(12)=p +p,,
P(severe coldsom 14 -arig) = P(14) = Dyt D,

Den relevante hypotese er P(12) = P(14), som er sekvivalnet med
hypotesen p,, = p,, , dvs de discordante par (ja,nej) og (nejja) er
lige sandsynlige.
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Hypotesen om ens praevalenser er derfor sekvivalent med hypotesen
blandt de discordante par optraeder hver type lige hyppigt, dvs. med
sandsynlighed 0.5.

En sammenligning af preevalenser med parrede data er derfor sekvivalent
med et en-stikprave problem for dikotome data. Antallet af (ja,nej)-svar
blandt alle discordante par folgeer en binomial fordeling med

le
n=x,+x, and p=——"—
V ) pyn + pny
Og hypotesen er her H:p=0.5.Vifar
Statistisk test. Antal discordante par er 400, s&
p-veerdi = 2-P{Y 2 256 | n=400, p=0.5} = 2.3-10°8.
Approksimeres binomialsandsynligheden med en normalfordeling fas
= | X, = 0.5 (xvm + xﬂy) 1-0.5 _ | Xy, =X,y |_1‘\kontinuitets

J&x, +x,)-05-1-05)  \[x, +x, korrektion
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Man bruger ofte chi-versionen af det approksimative test og i store
stikprever droppes kontinuitetskorrektionen. Teststarrelsen, som kaldes
McNemar’s test bliver da meget nem at beregne: :
2
Xz - (x}’/l - x)’ly)
‘xyrl + xny

| eksemplet fas X2 = 31.36, som er steerkt signifikant.

STATA

Kommandoerne bitest 0g bitesti, kan bruges til at lose en-
stikprave problemer for binomialfordelingen. Stata har desuden
kommandoen mec med "immediate” form meci.

Nar man bruger mcc skal begge udfald vaere scoret som 0 eller 1.

Output fra mec 0og meci indeholder bade sikkerhedsinterval og p-
veerdier, men terminologien, som bruges i output, afspejler at
kommandoerne er beregnet til analyse af matchede case-control
studier.
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mceci 212 144 256 707

Alder 14
| controls/a Nej |
Cases | Exposed Unexposed | Total
----------------- B ittt Sttty chi-square
Alder 12 ja  Exposed | 212 144 | 356 test uden
nej Unexposed | 256 | kontinuitets
----------------- T L ) .
Total | 468 korrektion
McNemar's chi2(1) = 31.3 Prob > chi2 = 0.0000
Exact McNemar significance probability = 0.0000
Proportion with factor Preevalens som 12-arig
Cases .2699014
Praevalens w .3548143 [95% conf. Interval]
som 14-drig— _ _~~~ TTTTeSSos Smmsssmmsessseemooeeee
difference -.0849128 -.1150345 -.0547911
ratio .7606838 .6910295 .837359
rel. diff. -.1316099 -.18061 -.0826098
odds ratio .5625 .4553919  .6925884  (exact)
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ANALYSE AF KATEGORISKE DATA

En kontingens tabel, eller en kryds-tabellering, er en tabel med de
hyppigheder man far, nar en stikprove af individer eller eksperimentelle
enheder klassificeres efter én, to eller flere inddelingskriterier.

Eksempel 1: antal fodsler fordelt efter fodselsmaned (skejby-cohort.dta)
2118 forstegangsfadsler i 1993 inddelt efter fadselsmaned.

Méned Hypp. Procent Méned Hypp. Procent
Jan 183 8.64 Jul 195 9.21
Feb 146 6.89 Aug 196 9.25
Mar 178 8.40 Sep 191 9.02
Apr 152 7.18 Okt 178 8.40
Maj 169 7.98 Nov 156 7.37
Jun 194 9.16 Dec 180 8.50

Sporgsmal: Er fadslerne jeevnt fordelt over aret?
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Eksempel 2: Lav fodselsvaegt og moderens rygevaner
(skejby-cohort.dta)

Forstegangsfedende modre  RYge fodselsvaegt

i 1994, mindst 40 ar gamle vaner 2500-  -2499 Total

indddelt efter rygevaner og ryger 407 18 425

fedselveegt (+/-LBW) Ikke-ryger 1325 21 1346
Total 1732 39 1771

Eksempel 3: Kan og ABO blodtype

Blodtype

912 personer Kon A B AB O Total

Opdelt efter kan og

ABO blod type. Mand 114 15 10 104 243

Kvinde 121 28 16 104 269

Total 235 43 26 208 512

Sporgsmal: Er kategoriseringerne uafhaengige af hinanden??
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Eksempel 4: moderens rygevaner og barnets fodselsar (skejby-cohort.dta)

FFirst parity births Y9 Ar

classified according vaner 1993 1994 1995 Total
to mother’s smoking  ryger 461 451 399 1,311
habits and year of  jke-ryger 1374 1,390 1,306 4,070
birth. Total 1,835 1,841 1,705 5,381

Example 5: moderens alder og paritet (skejby-cohort.dta)

Fodsler i december Mors Paritet

1993 inddelt efter alder 0 1 2-  Total

moderens alder og -24 57 13 5 75

fgdselsnummer (paritet). 25-29 70 40 20 130
30- 53 52 33 138
Total 180 105 58 343

Sporgsmal: Er kategoriseringerne uafhaengige af hinanden?
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Disse eksempler minder alle om binomial problemer, men antallet af
kategorier er starre end 2 for mindst et af inddelingskriterierne. |
eksempel 1 er der et enkelt inddelingskriterium, i de gvrige eksempler 2.

Den statistiske model som bruges i disse eksempler, og andre
tilsvarende tabeller, er en sakaldt multinomial fordeling, som er en
simpel generalisering af en binomialfordeling til situationer med mere
end to kategorier for udfaldet.

| anvendelser vil man beskrive data med en eller flere
multinomialfordelinger og hypoteserne vil specificere en eller anden
restriktion for modellens sandsynligheder.

Eksemplerne illustrerer nogle typiske spgrgsmal som kan veere
relevante at besvare pa grundlag af en krydstabel. | analysen bliver
spargsmalet omformuleret til en hypotese, som kan evalueres ved et
statistisk test. Der findes en omfattende teori for analyse af
krydstabeller.
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De teststorrelser vi beregner her har alle formen
(0,' - E[ )2

X*=
Hvor O, = observeret hyppighed i tabellens celle i.
E, = forventet (expected) hyppighed i tabellens celle i.

Statistisk teori: Teststarrelser pd denne form vil approksimativt falge en
¢ ~fordeling hvis hypotesen er opfyldt. Antallet af frihedsgrader er
afhaenger af tabellens stgrrelse og den hypotesen som testes.

Store veerdier af teststorrelsen betyder at data er uforenelige med
hypotesen.

Approksimationen bliver bedre og bedre, jo storre tabellens
hyppigheder er.

Antallet af frihedsgrader, f, for y*fordelingen kan beregnes som

f= (antal parametre i modellen) —
(antal parametre i modellen hvis hypotesen er sand)
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Example 1: antal fodsler fordelt efter fodselsmaned (skejby-cohort.dta)

Lad p,..> Prws-+- Ppec  etegne sandsynligheder for at en tilfeeldigt
udvalgt gravid fader i en given maned. Det forventede antal fadsler i et
givet maned er n-p, .. hvor n er det samlede antal fedsler.

Den relevante hypotese er en en fuldsteendig specifikation af
fordelingen, nemlig at hver af aret dage har samme sandsynlighed.
Hvis hypotesen er sand haves

dage imaneden dageimaneden

Prdnea = 365 09 E. a=n 365

Méned Obs. Forv. Month Obs. Forv.
Jan 183 179.9 Jul 195 179.9
Feb 146 162.5 Aug 196 179.9
Mar 178 179.9 Sep 191 1741
Apr 152 1741 Oct 178 179.9
May 169 179.9 Nov 156 1741
Jun 194 1741 Dec 180 179.9
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Teststorrelse

_ 2 _ 2 _ 2

X7 = (183-179.9) + (146 -162.5) et (180-179.9)

179.9 162.5 179.9
Denne veerdi skal vurderes i en Zz-fordeling med (12-1)-0 = 11
frihedsgrader: display chi2tail(11,13.74) giver en
p-veerdi pad 0.248, sa disse data giver ikke anledning til at hypotesen
forkastes. Et pot af de observerede og forventede hyppigheder, tyder
dog pa at der er systematiske afvigelser fra en uniform fordeling.

=13.74

Jan Feb Mar Apr May Jun Jul Aug Sep Oct Nov Dec
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TEST FOR UAFHANGIGIHED | EN RxC TABEL

| eksempel 2,3,4, og 5 er den relevante hypotese en hypotese om
uafhaengighed mellem de to inddelingskriterier. Uafhaengighed
betyder at kendskab til kategorien for den ene faktor, ikke giver viden
om kategorien for den anden faktor.

Hvis uafhaengighedshypotesen er sand vil sandsynlighederne de
parret af udfald, reekkekategorien og sgjlekategorien, veere et produkt
af sandsynligheden for raekkekategorien og sandsynligheden for
sojlekategorien, dvs.

P =P, P
hvor p,. betegner sansynlighede for et udfald i reekke r og sgjle c,
P, sandsynligheden for et udfald i reekke rog p. er sandsynligheden for
et udfald i sgjle c.
Lad y, angive hyppigheden irsekke rog sgjle ¢ oglad y, og ..
Angivehhv. Raekke- og sgjlesummerne. Under uafhaengighed kan de
forventede antal da fas som

E.=n-p,=np, po=n= e zde e
n
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TEST FOR UAFHAENGIGHED | EN RxC TABEL - fortsat
Antallet af frihedsgrader for et X?test af hypotesen om uafheengighed
i en RxC tabel bliver

f=(R-C=1)=((R-1)+(C-1))=(R-1)(C-1)

Eksempel 2: Lav fodselsvaegt og moderens rygevaner

rygning 2500- -2499 Total Forventet hypp.
ryger 407 18 425 415.64 9.36
Ikke-ryger 1325 21 1346 1316.36  29.64
Total 173 39 1771 \
. . ———————— _1732.425/1771
Afvigelser og standardiserede residualer bliver
0.-E R =(0.-E)/.JE
8.64 -8.64 0.42 -2.82
-8.64 8.64 -0.24 1.59

Teststorrelse: Antal frihedsgraderer 1 og

X2 =042 +(-2.82) +(-0.24)* +1.59* =10.73 = p—value=0.0011
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Bemaerk:

1. De samme data blev ogsa analyseret som et to-stikprgveproblem
med dikotome data (side 2-12), og p-veerdien er identisk med den
p-veerdi som tidligere blev beregnet. Det er ikke en tilfaeldighed .
Man kan vise at X?=z? og i Statas output fra kommandoen cs
blev chi? —veaerdien ogsa angivet.

Hypotesen om uafhaengighed medfgrer af risikoen for et LBW barn er
uafheengigt af moderens rygevaner, dvs. At risikoen for et LBW barn er
den samme i de to grupper: rygere og ikke-rygere. Denne omformulring
af uafhaengighed viser at det er praecis den samme hypotese, som
testes nar data betragtes som et to-stikpreve problem med dikotome data.

2. | store tabeller kan man med fordel bruge de standardiserede
residualer til at undersgge om afvigelserne fro hypotesen udviser et
systematisk manster. Dette kan veere vigtigt, da et chi?-test med
mange frihedsgrader vil have relativ lav styrke.
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Analyse af RxC tabeller med STATA
Kommandoen tabulate viser tabellen med hyppigheder og X?-testet
udskrives, hvis chiz2 tilfgjes som option. Tilfojes exact som option
beregnes et eksakt test.
tabu mtobacco smalll

if parity==0 & year==1994 & gestage>36 , chi2

smoking |
habits of | smalll
mother | >=2.5 kg <2.5 kg | Total
___________ mm mm e e e
smoker | 407 18 | 425
nonsmoker | 1,325 21 | 1,346
___________ mm mm e e e
Total | 1,732 39 | 1,771

Pearson chi2(1) = 10.7331 Pr = 0.001

Stata har ogsa en "immediate” version af tabulate. Kommandoen
hedder tabi, og kan bruges hvis hyppighederne tastes direkte ind pa
kommadolinien.

16. juni 2011 ichael Veaeth 33

Analyse af RxC tabeller med STATA - fortsat
Eksempel 3: kon og ABO blodtype

Blodtype
Kan A B AB (0] Total
Mand 114 15 10 104 243
Kvinde 121 28 16 104 269
Total 235 43 26 208 512
tabi 114 15 10 104 \ 121 28 16 104 , chi2
| col
row | 1 2 3 4 | Total
_________ S o mmmmmm e
1] 114 15 10 104 | 243
2 | 121 28 16 104 | 269
_________ mm e m e e fm e
Total | 235 43 26 208 | 512

Pearson chi2(3) = 4.2139 Pr = 0.239
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Analyse af RxC tabeller — diverse kommentarer

| eksempel 4 er sgjle kategorierne (fodselsar) ordnede, og i eksempel
5 er bade raekker (mors alder) og sgjler (paritet) ordnede.

Hypotesen om uafhzaengighed hkan ogsa her testes med et X?-test, men
but denne teststorrelse tager ikke ordningen i betragtning.

Sajlerne (eksampel 4) eller bade raekker og sgjler (eksempel 5)

kan byttes rundt uden at teststarrelsen eendres. .

Hvis en eller begge inddeingskriterier er har ordnede kategorier vil vi
typisk veere interesseret i at se pa afvigelser fra uafhaengighed som
viser en trend med ordningen.

X?-test som inddrager ordningen vil derfor veere at fortraekke, da disse
test er mere fglsomme (har starre styrke) over for afvigelser, som udviser
en monoton trend i forhold til uafheengighed.

| 3- eller fler-dimensional tabeller, vil man ofte ogsa veere interesseret i
hypoteser om betinget uafthaengighed. Mantel-Haenszel testet som
bruges i epidemiologi er et test af hypotesen om betinget uafhaengighed.
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