Hintergrundfaktoren bei qualitativen Variablen - ein Computerprogramm

Von N. Wermuth, B. K. Yun und H. Génner

Zusammenfassung

Mégliche EinfluBfaktoren auf den Zusammenhang zweier Variabler sind hiufig bekannt. Ob ein Hintergrundfaktor

Jedoch einen wesentlichen Einflul ausibt, muB jeweils anhand von Bepbachtungen entschieden werden.

Bet qualitativen Variablen bietet die Theorie der logarithmisch~linearen Modelle eine Entscheidungshilfe.

Wir beschreiben ein entsprechendes Computerprogramm.

Summary

Potential confounding variables for the interrelation of two variables are frequently well-known. But, for each

set of data it is necessary to decide whether a back-ground factor exerts a substantial influence or not.

In the case of qualitative variables such a decision can be guided by the theory of log-linear models. We describe

an appropriate computer program.

Problemstellung

Bei empirischen Untersuchungen sollten stets die Auswir-
kungen von Hintergrundfaktoren bedacht werden. Dies ist
notig, um Fehlinterpretationen zu vermeiden. Es kann zum
Beispiel der Zusammenhang von zwei Variablen oder Merk-
malen verfilscht wiedergegeben werden, werm der Einflud
eines dritten Merkmals nicht erkannt wird. Bei medizini-
schen Studien werden mgliche Hintergrundfaktoren wie
Alter, Geschlecht, Krankheiten in der Anammese eines Pa-
tinten hiufig routinemifig miterfaft. Wie stark jedoch
solche Merkmale einen untersuchten Zusammenhang beeinflus-
sen oder gar verdndern, ist in jedem einzelnen Fall zu
prilfen. Besonders wichtig ist eine Uberpriifung im allge-
meinen, wenn die Vergleichbarkeit verschiedener Kollek-
tive nicht mit Hilfe von geplanten Experimenten sicher-
gestellt werden kann, und im besonderen, wenn das ursdch-
liche Wirken einer Variablen erforscht werden soll (COCH-
RAN 1965, KOLLER 1964), also die Auswirkungen von Hinter-
grundfaktoren mit denen des vermuteten urséchlichen Fak-

tors verwechselt werden k&mnten.

Bei qualitativen oder klassifizierten quantitativen Merk-
malen kann die Frage nach der Wirkung eines Hintergrund-
faktors wie folgt gestellt werden: Genligt es, einen Zusam-
menhang so darzustellen, wie er sich im Gesamtkollektiv
vorliegender Beobachtungen widerspiegelt oder mu die
Aussage liber die Art des Zusammenhangs modifiziert werden,
well in Teilkollektiven, die durch den Hintergrundfaktor
festgelegt sind, andere Abhfingigkeiten bestehen als im
Gesamtkollektiv ? Wegen der Wichtigkeit dieser Frage er-
stellten wir ein Computerprograrm, mit dessen Hilfe eine
Antwert darauf gegeben werden kann. Das Programm berechnet
Tests flr eine Dreifaktor- und eine Zweifaktor-Interaktion
in einer dreidimensionalen Kontingenztafel im Rahmen loga-
rithmisch-linearer Modelle (BIRCH 1963, GOODMAN 1970,
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BISHOP et al. 1975, WERMUTH 1976). Die Diskussion dariiber,
wie Interaktionen in Kontingenztafeln zu definieren und zu
priifen sind, ist noch nicht abgeschlossen (BARTLEIT 1936,
ROY und KASTENBAUM 1956, DARROCH 1962, 1974). Alternativ-
verfahren zu den von uns verwendeten Tests im Sonderfall
von zweiklassigen Merkmalen, genauer fiir 2x2xK Kontingenz-
tafeln, wurden unléngst verglichen (FLEISS 1973, McKINLAY
1975). Die Plausibilitit unseres Vorgehens wird an ver-
schiedenen Daten dargestellt.

Methodik

Wir nehmen an, dak insgesamt n Beobachtungen fiir zwei
hauptsdchlich untersuchte Merkmale (Variable 1 und 2) und
flir einen Hintergrundfaktor (Variable 3) vorliegen. Dabei
kann der Hintergrundfaktor entweder ein einzelnes Merkmal
oder aber eine Kombination aus mehreren Einzelmerkmalen
sein. Die Variable 1 habe I Ausprigungen oder Klassen;
i=1,...,I kermnzeichne die einzelnen Ausprigungen. Weiterhin
bezeichne j=1,...,J und k=1,...,K die Ausprigungen der
Variablen 2 bzw. der Variablen 3. Wird jede einzelne Beob-
achtung einer der Ausprigungskombinationen (i,j,k) zuge-
teilt, so erh#lt man eine dreidimensionale (IxJxK) Kontin-
genztafel, in der 1 ik die becbachtete und m; sy die - un-
ter bestimmten Modellannahmen - erwartete Fallzahl in der
Zelle (i,j,k) angeben. Folgen die Zellenbesetzungen einer
Multinomialverteilung, so ist die Wahrscheinlichkeit (p)
fiir n = ij&ni'jk und flir jede Ausprdgungskombination durch

(1) gegeben:
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Der Logarithmus der Likelihoodfunktion wird damit
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lach BIRCH (1963) 1&Bt sich die erwartete Fallzahl mijk

als Summe von Haupt- und Wechselwirkungsparametern
darstellen:
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wobel sich die Effektparameter &dhnlich wie in der Varianz-

analyse zu Null summieren: Fir die Hauptwirkungsparameter
gilt:
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flir die Parameter, die die Zweifaktor-Interaktionen er-

fassen:
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und fir die Parameter der Dreifaktor-Interaktion:
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In diesem sogenannten gesittigten Modell (GOODMAN 1970)

ist der Maxirum-Likelihood Schitzer mijk flir mijk die

beobachtete Fallzahl nijk'

Wenn dageger. <eirne Treifach-Interaktion vorliegt, so sind
=N A s .

u123(ijk) 0 vi Z und der von den Parametern abhingige

Teil der Likeliroodfurktion (2) vereinfacht sich zu
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mit z.B. n.. = jn. als dern Falizahlen in der zweidimen-

ij. ijk
sionalen Randtafgl der Variablen 12. Aus (4) ist abzulesen,
daB bei fehlender Dreifaktor-Interaktion die zweidimensio-
nalen (und deren) Randtafeln ausreichen, um alle Effekt-
parameter zu schitzen. Die Bezeichnung dieses Modells mit
12/13/2% s0ll daran erinnern. Auferdem stimmen fiir Modell
12/13/2% alle drei beobachteten zweidimensionalen Rand-
tafeln mit den Randtafeln der Maximum-Likelihood Schitzer
tberein (BIRCH 1963):
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Ein iterativer Anpassungsalgorithmus ist ndtig, um die
Schitzer ﬁijk’ die der Bedingung (5) geniigen, zu bestim-
men (BISHOP 1969). Man beginnt mit mijk(O) =1 Vijk
und berechnet
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Fin Anpassungszyklus besteht aus Schritt I bis ITIT.
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Vom zweiten Zyklus an wird m. aus dem

1jk
vorhergehenden Zyklus ersetzt. Die Iterationen enden,

(2) (3)

durch mij

und mijk klein

> 0, ist

sobald die Abweichungen zwischen aijk
genug sind. Unter der Bedingung, daR alle mijk
nachgewiesen (BROWN 1959), daf dieser Algorithmis zu den
durch (5) definierten Maximum-Likelihood Schitzern fiihrt.

Eine fehlende Dreifaktor-Interaktion impliziert, daR die
sogenannten Kreuzproduktverhfltnisse einander gleich sein
missen (ROY und KASTENBAUM 1956):
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In diesem Sinne kamn bel Modell 12/13/23 von einem gleich-
artigen Zusammenhang in allen Teilkollektiven gesprochen

werden. Die inhaltliche Interpretation eines Kreuzprodukt-
Verhdltnisses als relative Chance (odds-ratio) wird spiter

am Beispiel beschrieben.

Zur Uberprifung, ob bestimmte Modellannahmen in einer vor-
liegenden Kontingenztafel erfiillt sind, verwenden wir
Likelihoodquotiententests (abgekiirzt LQ—X2). So wird Mo-

dell 12/13/2%, bzw. die Hypothese Ho1’u123(ijk) = 0 vijk,
mit der Teststatistik
~ Ne..
2 . 1Jk
x[12/13/23) = 2 1n 1 |2K (8)
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Uiberpriift. Dabei ist aijk durch (5) oder (6) bestimmt und
fiir grofe n ist (8) arn#hernd Chi-Quadrat-verteilt mit
(I-1)(J-1)(K-1) Freiheitsgraden.

Wird H,, abgeletnt, so bestehen ungleichartige Abhingig-
keiten in den Teilkollektiven und unsere Ausgangsfrage

ist beantwortet: es liegt ein wesentlicher EinfluB des
Hintergrundfaktors vor. In diesem Fall wire es irrefilhrend,
nur den Zusammenhang im Gesamtkollektiv zu présentieren
und zu interpretieren. Stattdessen muR die Art des Zusam-
menhangs flr die Variablen 1 und 2 in jedem der K Teil-
kollektive des Hintergrundfaktors getrennt beschrieben

werden.

Wird dagegen H01 nicht abgelelnt, so sind zur Beurteilung
des Hintergrundfaktors zwel weitere Hypothesen zu priifen,
diejenigen, dak die partielle (HO2) und daR die marginale
(HOB) Abhéingigkeit der Variablen 1 und 2 fehlen. Stimmen
die Testergebnisse flir Hy, und H03 Uberein, derart, daf
entweder beide ein signifikantes oder beide ein nicht-
signifikantes Resultat ergeben, so kann man folgern, daf
der Einfluf des Hintergrundfaktors auf den Zusammenhang
zwischen Variable 1 und 2 unerheblich ist. Es genligt in
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dlsser Fell, den Zusammenhang im Gesamtkollektiv darzu-
Zen. Wird dagegen HO3 abgelehnt, aber H_, karn nicht
vervorfen werden 1), so bedeutet dies, daf im Gesamtkol-
vergetduscht wird, dak die beiden Variablen aber tatsich-
Zicn in den Teilkollektiven voneinander unabhingig sind.

Zu prifen ist Hoot = 0 Yij, unter der Vorausset-

12(13)

zang u123(ijk) = 0 Vijk, mit der Teststatistik

Ey N5k
x° [cart. 12] = -2 1n 1 |Hd¥ . 9)
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die anndhernd einer Chi-Quadrat-Verteilung mit (I-1)(J-1)
Treiheitsgraden folgt. Dabei ist ﬁijk wie zuvor definiert
und %ijk ist der Maximum-Likelihood Schitzer fiir dasjeni-
ge Modell, in dem die unbedingte Unabhingigkeit der
Variablen 1 und 2 postuliert wird (Modell 13/23):
n. ,n .

A 1.k .jk

e L PN (10)
mle nox
Eine einfachere Berechnung von (9) ist m¥glich, wern man
perticksichtigt, daf flr die Likelihood-Quotientenpriifgrdfen
die folgende Additivitdtseigenschaft gilt:

x2 [part. 13} = x2[13/23] - x2[12/13/23j (1)
Dabei ist
A | L
¥ [13/23] = -2 1n 1 | 29K (12)
ijkL Tijk]

die Priifgrdfe flir Modell 13/23, bzw. fir H:

= 0 (BIRCH 1963).

Y12(i5) T M23(ijk)

Marginale Unabhingigkeit liegt vor, wenn die beiden Vari-

ablen im Gesamtkollektiv unabhingig sind, wenn also die

Hypothese
m. m .
H _:m., =-=2dt gi1t, die mit der Teststatistik
03" "1j.
n. .
5 ni n./n 1.
[1/2) =-21n T ———n-i——-
i,j ij.

bei (I-1)(J-1) Preiheitsgraden geprift wird.

Das FluRdiagramm der wichtigsten Subroutine (Abb. 1)

zeigh, daR nur die Hypothese der gleichartigen Abhingig-
keit in allen Teilkollektiven (HOl
Unabhiingigkeit im Gesamtkollektiv (H03
falls H01 abgelehnt wird; daB aber - falls H01
lehnt wird - zusitzlich die Hypothese der partiellen Un-

abhingigkeit (HOZ) Uberprift wird.

) und die Hypothese der
) gepriift werden,

nicht abge-

Ergebnisse

Wir stellen das geschilderte Prifverfahren an drei

Beispielen mit jeweils andersgeartetem Einflu® des

D Die Msglichkeit, daB eine partielle Assoziation nachge-

wiesen wird (H,, wird abgelehnt) und daB gleichzeitig
HOB nicht abgelehnt werden kann, ist zwar theoretisch
nicht auszuschlieRen (BIRCH 1963) aber praktisch fast
nie zu erwarten.
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Hintergrundfaktors vor. Im ersten Beispiel gibt es

einen wesentlichen Einfluf des Hintergrundfaktors, weil

in den Teilkollektiven verschiedenartige, gegenl&ufige
Assoziationen vorliegen. Im zweiten Beispiel ist der Ein-
fluB des Hintergrundfaktors unwesentlich, da die beiden
Variablen in allen Teilkollektiven gleichartig assoziiert
und marginal wie auch partielle stark voneinander abhingig
sind. Im dritten und letzten Beispiel liegt wieder ein

Abb. 1: Flukdiagramm der wichtigsten Subroutine

SUBROUTINE :ITRFIT
ERHALT AUS DEM HAUPTPROGRAMM (VOR) DIE BE-
OBACHTETE TABELLE MIT WERTEN n4, DIE KIASSENANZAHLEN
1, K (22) 24220 DIE ABBRUCHKRITERIEN FDA’D/[ ITE RATIONENIMAXIT)
UND FUR DIE KONVERGENZ(DELTA) DAS SIGNIFIKANZNIVEAU[ALPHA)
DIf SIEUERGROSSE FUR DEN TABELLENDRUCK (1PRNIT)

IEER[[HN[N DER RANDTABELLEN 12,73, 23 Hmmrmf:mvo]

2|

ANPASSUNGSZYKLUS F[/X’ MODELL12/13/23
DIE GESCHATZTEN WERTE M WERDEN S0

MODIFIZIERT DASS i, = n,, e—>{ SUBROUTINE - FIT
i 0y <—>{ SUBROUTINE FIT
Brj 1 <—>{SUBROUTINE-FIT

MAX (- m, %) < DELTA

SUBROUTINE: PRUF]

BERECHNEN VON y[12/13/23], DER ZUGFHORIGEN
FREIHEITSGRADE (FG)UND WAHRSCHEINLICHKEIT(P),
FALLS AUSDRUK G[WUNS[HN/PA’/VT- 7)
DRULK VON ik, vjx, (704 a) om

SUBROUTINEN:
CHIWS, CHI, DRUCK

P<ALPHA

1

ANPASSUNGSZYKLUS FUR MODELL 13/23:
DIE GESCHATITEN WERTE ri;;4 WERDEN 50
MODIFIZIERT DASS ﬁ,,}”:n, * [€—>{ SUBROUTINE - FIT

j'®=ne  te—s{surounne FiT

SUBROUTINE : PRUF

m, {2 < DELTA

MAX(my-m, f

IERE(HNEN VON y2[13/23] ' [PART 12), ZUGEHORIGE F6, p]

NEIN @

JA
N ~ A 2
| DRUCK VON iy, s, (Ri~ie )/ P

SUBROUTINE:
DRUCK
k| SUBROUTINE:

DRUCK

SUBROUTINEN:
UNAB, CHI,DRULK

[ DRUCK VONry;., oy, (n, G i)

BERECHNEN VON mu =np.ni/n.,x(1/2],
ZUGfHDA’/ﬁf.FG P FALLS IPRNT 7D/?U('A/<—‘)‘
VON n,;. Wy, (ny.

-y )

[ oRuck vow x*[v2], 6, 2. x[12/13/23) £GP

| DRUGK VON 3°[13/23],F6, x [PARTIZLFG, ol

RETURN




deutlicher Einfluf des Hintergrundfaktors vor, weil die
beiden interessierenden Variablen im Gesamtkollektiv (also
marginal) als abhingig erscheinen, wihrend in den Teilkol-
lektiven (also partiell) tatsichlich keine Abhiingigkeit

nachgewiesen werden kann.

Der erste Datensatz ist G. LIENERT (1969) entnommen und
gibt das Ergebnis eines Experimentes mit 65 Personen
wieder. Wir untersuchen den Zusammenhang zwischen Affek-
tivitdtsbeeinflussung (Variable 1) und Denkstdrung (Vari-
able 2) nach LSD-Einnahme. BewuBtseinstribung (Variable

3) wird als potentieller Hintergrundfaktor angesehen. Jedes
Merkmal ist zweiklassig. Abb. 1 zeigt zundchst den Zusam-
menhang flir die Variablen 1 und 2 im Gesamtkollektiv.

Die beiden Symptome Affinitdtsbeeinflussung und Denksttrung
treten scheinbar voneinander unabhingig auf. Das zeigt

sich im Testergebnis flr Ho}’ die Unabhingigkeitshypothese
im Gesamtkollektiv. Es zeigt sich auch darin, daf das beob-
achtete Kreuzproduktverhiltnis annthernd gleich eins ist:
die Chancen fiir eine Anderung in der Affektivitdt sind 23
zu 11 bel Personen mit Denkstérung und 19 zu 12 bei Perso-
nen chne Derkstdrung. Das Kreuzproduktverhiltnis

2%+ 12
1. 3

03 /11 _
971 - 12

gibt diese sogenarnte relative Chance flr die Affektivi-
titsbeeinflussung wieder.

Dad die beiden Symptome jedoch mur scheinbar unabhingig

sind, wird anhand des Testergebnisses fiir H01 eindeutig

lenden Zrel-Faktor-Interaktion ist nicht mit den Daten

vereinbar. Bei der Betrachtung der durch den Hintergrund-
faktor definierter. Teilkollektive zeigt sich die BewuRt -
seinstribung als Zsut’ich dominierendes Symptom: Im Kol-
lektiv der 37 Perscrern rit getriibtem BewuRtsein werden
entweder die beiden andersr Symptome gleichzeitig oder
keines der beiden Symptome tectachtet. Im Kollektiv der

28 Personen mit ungetrilbtem Zewultsein dagegen treten
die beiden Symptome fast nur isciiert auf. Diese gegen-
18ufigen Assoziationen in den Teilxollektiven bewirken
die scheinbare Unabhingigkeit der Symptome 1 und 2 im

Gesamtkollektiv.

Die Daten des zweiten Belspiels entstammen der von der
Deutschen Forschungsgemeinschaft getragenen, prospektiven
Studie "Schwangerschaftsverlauf und Kindesentwicklung".

In Abb., 3 wird der zwischen Schwangerschaftsausgang (Vari-
able 1) und Schwangerschaftsdauer (Variable 2) bestehende,
medizinisch leicht erklérbare Zusammenhang gezeigt: je
klirzer die Gestationszeit, desto geringer sind die Uber-

lebenschancen des Neugeborenen.

Man erwartet intuitiv, daf dieser Zusammenhang in allen
Kliniken (Variable 3) gleichartig sein muR. Daher eignen
sich Beobachtungen flir diese drei Merkmale dazu, die

Leistungsfihigkeit unseres Verfahrens weiter zu veranschau-

Affektivitdtsbeeinflussung

Jja nein
Denk-  ja 23 19 42
SPrUng  ein| 11 12 | 23

4 31 65

Priifergebnisse im Gesamtkollektiv

Priifgrésse LQ-x? FG P
x*[v/2] 0,287 1 0,592
Bewuftseinstribung
ja nein
Affektivititsbeeinflussung Affektivitdrsbeeinflussung
ja nein ja nein
Denk- ja| 20 4 24 3 15 18
S10TUNG. il 1 12 | 13| 10 4 | 10
21 16 37 13 19 28
Prifergebnisse in den Teilkollektiven
Prifgrosse L@-x* F6 p
xX'[12/13723)  w4,106 1 0,000

Abb. 2: Symptome nach LSD-Eirmahme

lichen. Die Priifergebnisse bestétigen die Erwartungen. Die
Arnahme der gleichartigen Abh#ngigkeit in den Kliniken kann
nicht widerlegt werden und Schwangerschaftsausgang und
Schwangerschaftsdauer sind im Gesamtkollektiv wie auch in

den Teilkollektiven (den einzelnen Kliniken) extrem stark

Abb. 3: Schwangerschaftsausgang und Schwangerschaftsdauer
flir 2755 Neugeborene

/o

100

$§ T

$80-1

[ -

g

gso—-

S 4

3

bq'o" ns=s ns= n=

S 7 160 406 2189

20+

~ -

unter250 250-260 vgber 260
Daver in Tagen
Priifergebnisse im Gesamitkollektiv
PrifgréPe LQ-x? FG P
x2[12] 326,637 2 0,000
Prifergebnisse in 5 Kiiniken

Priifgrope LQ-x? FG P
x2[12/13/23] 7,132 8 0,522
x2[13/23] 338,903 10
xi[part. 12] 331,771 2 0,000
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assoziiert. Es besteht daher kein wesentlicher EinfluB des
Hintergrundfaktors Klinik, und es gentigt, die Art der Ab-

hiingigkeit im Gesamtkollektiv darzustellen.

Nur um zu verdeutlichen, in welchem Sinne die Variablen

1 und 2 in allen Kliniken gleichartig assozilert sind, zei-

gen wir in Tabelle 1 die beobachteten und die unter der
Annahme H01 geschiitzten Werte flir jede der finf Kliniken.

Gem#R Gleichung (7) missen mehrere Kreuzproduktverhdltnisse

einander gleich sein. So geben

1,16/204,84 _ 2,27/665,73

0,008 = g*5710, 85 °

und

1,16/204,84 _ 2,27/665,73 _

0,31 = 5359737

,51 T 1,51/137,09 T

15,22755,78 © "t ©

4,20/218,80

11,0775,53

_ b,20/218,80

2,33737,é7

die geschfitzten relativen Risiken fiir totgeborene oder

perinatal verstorbene Kinder bei Tragzeiten {ilber 260 Tagen

und unter 250 Tagen und bei Tragzeiten Uber 260 Tagen und

251 bis 260 Tagen an. Es wird somit in allen fiinf Kliniken

geschiitzt, daB bei Tragzeiten Uber 260 Tagen ein etwa um

ein Drittel kleineres Risiko flir einen schlechten Schwan-

gerschaftsausgang besteht, als bei Tragzeiten zwischen

%

A

N

Y,
AT.-.

normal nicht Vq eringe erhebliche

beobaghtet geschitzt
ohne Leistungs-und Funktionsstérungen (n=208)
/mit Leistungs-und Funktionsstérungen (n=253)

Prifergebnisse im Gesamtkollektiv

organisch organische organische
verdndert Verdndergn.  Verdndergn,

Prifgrofe LQ-x? FG p

16,853 3 0,001

Prifergebnisse fir drei altershomogene Teilkollektive

Prifgrépe LQ -yt FG P
x° [12/13/23) 7,844 6 0,250
x'[13/23] 14,997 9

X’ [part.12] 7,153 3 0,067

Tabelle 1: Schwangerschaftsausgang und Schwangerschaftsdauer
in finf Kliniken

lebend Schwangerschaftsdauer in Tagen
Klinik geb.
Kind unter 250 251 bis 260 261 und mehr
Bamberg, Ja  11*  10,85%* 37 37,31%*  205%  204,84%*
nein 8 8,15 1 0,69 1 1,16
Berlin-
Charlottenburg ja 33 33,78 139 137,49 665 665,73
nein 16 15,22 0 1,51 3 2,27
GieBen ja 13 11,40 59 61,01 280 279,59
nein 6 7,60 3 0,99 1 1,41
Tibingen ja 31 31,44 125 124,52 806 806,04
nein 26 25,56 2 2,48 5 4,96
Kiel ja il 4,53 38 37,67 219 218,80
nein 12 11,47 2 2,33 4 4,20
* beobachtete Werte

** unter H01 geschitzte Werte

Tabelle 2: Augenhintergrunddiagnose und Leistungs- oder
Funktionsstorungen des Auges in drei Altersgruppen

Leistungs- Fundusurteil
Alter oder normal nicht lelchte erhebliche
in Jahren Funktions- organisch organische organische
stdrungen verdndert Verédnderung Ver#dnderung
unter 35 Ja 37 39 16 3
nein 61 42 12 4
36 bis 50 ja 4 4z 36 1%
nein 11 24 4o 8
51 und mehr ja 5 14 32 11
nein 0 1 3 2
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Abb. 4: Augenhintergrund und Augenstérungen
bei 461 Hypertonikern

251 und 260 Tagen. Dah die so geschitzten
Werte wenig von den Beobachtungen abweichen,
ist sowohl aus Tabelle 1 als auch an dem Test-

ergebnis fir Hoq in Abb. 3 abzulesen.

Die Daten des dritten Beispiels (Tab.2)

wurden im Rahmen des Sonderforschungsbereiches
(SFB) 36 im Teilprojekt Ophtalmologie (Lei-
tung: A. Nover, P. Steinbach) erhoben. Flr

461 Hypertoniker unterschiedlichen Alters
interessierte die Abhingigkeit von Leistungs-
oder Funktionsstorungen des Auges (Variable 1)
und Augenhintergrunddiagnose (Variable 2).

Die beobachteten Werte im Gesamtkollektiv in
Abb. U lassen die beiden Merkmale als deutlich
assoziiert erscheinen, normaler Augenhinter-
grund ohne Stérungen des Auges treten deutlich
h#ufiger auf als normaler Augenhintergrund

mit Stérungen (und ¥°[1/2] = 16,85 bei 3 Frei-
heitsgraden).

Als mbglicher Hintergrundfaktor wurde das Alter
vermutet: Leistungs- oder Funktionsstdrungen des
Auges h8ufen sich bei &lteren Patienten und die
Verdnderungen im Augenhintergrund sind von der
Hypertoniedauer, damit ebenfalls vom Alter der
Patienten abhingig. Bel einer nur groben Auf-
gliederung der Patienten in drei Altersgrup-
pen (unter 35, 36 bis 50 und iiber 50 Jahre) be-
stitigt sich diese Vermutung. Werden die drei
nach Alter unterschiedenen Teilkollektive (mit
je 214, 179 und 68 Patienten) untersucht, so



148t sich keine wesentliche Abhingigkeit von Augenhinter-
grunddiagnose und Leistungs- oder Funktionsstérungen nach-
weisen (x2 [12/13/23] = 7,84 bei 6 und Xzfpart. 12] = 7,15
bei 3 Freiheitsgraden). Die altersinhomogene Patienten-
gruppe und die Altersabhingigkeit jeder der beiden Variab-
len tduschte die starke Abhiingigkeit im Gesamtkollektiv der
Patientenvor. In Abb. 4 sind auBer den beobachteten noch

geschitzte Prozentzahlen (100 x(gni.kn.jk/n..k)/ni..) an-

gegeben. Diese bestitigen ermeut, dad mit der Unabhingig-
keitsannahme unter Berlicksichtigung der altersinhomogenen
Zusammensetzung der Patienten, die beobachteten Werte im
Gesamtkollektiv gut reproduziert werden.

Diskussion

Wir haben beschrieben, wie bei qualitativen Daten die
Wirkung von Hintergrundfaktoren mit Hilfe von logarith-
misch-linearen Modellen gepriift werden kann. Das geschil-
derte Verfahren kann als Alternative zur Berechnung eines
standardisierten Chi-Quadrat-Wertes (ARMITAGE 1966,

KOLLER 1974) und als Alternative zum MANTEL-HAENSZEL (1959
Verfahren angesehen werden. Die beiden letztgenannten Me-
thoden wurden urspriinglich vorgeschlagen, um mehrere Vier-
feldertafeln zusammenzufassen: bei nur der Tendenz nach
vorhandenen &hnlichen Assoziationen in den einzelnen Teil-
tafeln hofft man, durch Zusammenfassen einen Zusammen-—
hangsnachwels erbringen zu k&rmen. Beide Verfahren setzen
daher implizit gleichartige Assoziationen in den Teilta-
feln voraus und entsprechen inhaltlich der Priifung der
partiellen Assoziation. Dies bedeutet, daB sie sich im
allgemeinen nicht dazu eignen, die Auswirkungen von Hin-

tergrundfaktoren zu priifen.

Der wichtigste Vorzug des hier beschriebenen Verfahrens
ist, daR nur dann die partielle Assoziation gepriift wird,
falls die Annahme des gleichartigen Zusammenhangs in allen
Teiltafeln mit den Beobachtungen zu vereinbaren ist. Die
dabei verwendete Definition der Gleichartigkeit ist nicht
auf Vierfeldertafeln beschréirnkt; sie basiert auf Kreuz-
produktverhiltnissen, die ihrerseits als relative Risiken
interpretiert werden kdnnen. Als Nachteile sind zu nennen,
daB die Berechnungen nur noch schlecht von Hand durchge-
fihrt werden kdénnen und daR der Begriff des relativen
Risikos nicht urmittelbar anschaulich ist (vergleiche
auch BFRKSON 1958).

Obwohl wir das Priifen eines Hintergrundfaktors als stati-
stisches Testverfahren dargestellt haben, ist das Verfah-
rer auch bei der Suche nach wichtigen Hintergrundfaktoren
eirsetzbar. In diesem Fall sind die Priifgréfen und die zu-
gehtriger Quantilwerte als deskriptive MaBe anzusehen,

mit deren Hilfe die relative Bedeutung verschiedener poten-

tieller Hrtsrerundfaktoren bewertet werden karnn.

Wir danken Frau H. Nitsch fiir die technischen Hilfen, Herrn
0. Pietschmann fiir das Zeichnen der Abbildungen und Frau
H. Bianco flir das maschinengeschriebene Manuskript.
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