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Περίληψη 

 

 

Ο σκοπός των µελετών βιοϊσοδυναµίας είναι η αποτίµηση της βιοϊσοδυναµίας 

δυο προϊόντων, όπου για την αποτίµηση αυτή χρησιµοποιούνται βασικοί φαρµακευτικοί 

παράµετροι όπως AUC, Cmax και tmax. Στόχος των µελετών αυτών είναι η διερεύνηση της 

“ισοδυναµίας” των περιθώριων κατανοµών των φαρµακοκινητικών αποκρίσεων για τα 

δυο προϊόντα, η οποία πραγµατοποιείται κυρίως µε την σύγκριση των µέσων τιµών των 

φαρµακοκινητικών αυτών αποκρίσεων κάτω από την υπόθεση της κανονικότητας ή της 

λογαριθµοκανονικότητας. Αρκετοί µέθοδοι έχουν προταθεί για την αποτίµηση της 

µέσης βιοϊσοδυναµίας, οι οποίες κυρίως βασίζονται στην σύγκριση των µέσων τιµών 

των φαρµακοκινητικών παραµέτρων κάτω από την υπόθεση ίσων διακυµάνσεων των 

φαρµακοκινητικών παραµέτρων των δυο προϊόντων. Σε αυτήν την εργασία 

προτείνουµε την εφαρµογή της ιδέας των γενικευµένων p-values, που προτάθηκε 

από τους Tsui και Weerahandi το 1989, σε προβλήµατα ελέγχου µέσης βιοϊσοδυναµίας 

για την παραγωγή ελέγχων σύγκρισης της µέσης βιοδιαθεσιµότητας στην περίπτωση 

άνισων διακυµάνσεων. Γενικότερα στην εργασία αυτή παρουσιάζουµε ακριβείς τρόπους 

αποτίµησης της µέσης βιοϊσοδυναµίας για τους δυο βασικούς σχεδιασµούς των µελετών 

βιοϊσοδυναµίας, τον παράλληλο και τον διασταυρούµενο σχεδιασµό στις περιπτώσεις 

που οι φαρµακοκινητικές αποκρίσεις ακολουθούν κανονική ή λογαριθµοκανονική 

κατανοµών µε ίσες ή άνισες διακυµάνσεις.  

 



 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 



 

 

 

 

Abstract 

 

 

The aim of the bioequivalence studies is the evaluation of the bioequivalence of two 

products. For this evaluation are used basic pharmaceutical parameters such as AUC, 

Cmax and tmax. What we envisage in these studies is the investigation of the 

“equivalence” of the marginal distributions of the pharmacokinetics responses for the 

two products, which is made mainly by the comparison of the average values of these 

certain pharmacokinetis responses under the normality or lognormality assumption. 

Many methods are suggested for the evaluation of the average bioequivalence, 

which are mainly based on the comparison of the average values of the 

pharmacokinetics parameters under the assumption of equal variances of the 

pharmacokinetics parameters of the two products. In this thesis, we propose to apply 

the idea of the generalized p-values, that was suggested by Tsui and Weerahandi in 

1989, in testing problems of the average bioequivalence for the production of 

comparison tests of the average bioavailability in the case of unequal variances. 

Generally, in this thesis we present exact ways of the average bioequivalence 

evaluation for the two basic bioequivalence studies designs; the parallel and crossover 

design, in the cases where the pharmacokinetics responses follow normal or lognormal 

distribution with equal or unequal variances. 
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ΚΕΦΑΛΑΙΟ  1ο :      

 

 

ΕΙΣΑΓΩΓΗ 

 

 
1.1 Ιστορία των µελετών βιοϊσοδυναµίας 

 

Ο όρος βιοδιαθεσιµότητα προέρχεται από την έκφραση βιολογική διαθεσιµότητα 

ενός φαρµάκου και ορίζεται ως ο ρυθµός και η έκταση σύµφωνα µε τα οποία το ενεργό 

συστατικό ή το θεραπευτικό τµήµα απορροφάται και γίνεται διαθέσιµο στο σηµείο 

δράσης του φαρµάκου. Εποµένως µελέτες σύγκρισης βιοδιαθεσιµότητας 

ονοµάζονται οι µελέτες οι οποίες αναφέρονται στην σύγκριση των βιοδιαθεσιµοτήτων 

διαφορετικών µορφών (formulations) του ίδιου φαρµάκου ή διαφορετικών φαρµάκων ή 

φαρµακευτικών προϊόντων.  

Πριν συνεχίσουµε στο να δώσουµε τον ορισµό την βιοϊσοδυναµίας και την σχετική 

ορολογία καλό είναι να αναφερθούµε στις διαφορετικές φαρµακευτικές σχέσεις µεταξύ 

δυο προϊόντων. ∆υο φαρµακευτικά προϊόντα θεωρούνται φαρµακευτικά ισοδύναµα 

εάν περιέχουν το ίδιο ακριβώς ποσό της ίδιας ή των ίδιων ενεργών συστατικών, άσχετα 

αν προέρχονται από διαφορετικούς παρασκευαστές. Ενώ δυο φαρµακευτικά προϊόντα  

ονοµάζονται φαρµακευτικά εναλλακτικά αν και τα δυο περιέχουν την ίδια 

θεραπευτική ουσία αλλά όχι υποχρεωτικά στην ίδια ποσότητα. Εποµένως δυο φάρµακα 

θεωρούνται βιοϊσοδύναµα αν είναι φαρµακευτικά ισοδύναµα ή φαρµακευτικά 

εναλλακτικά και αν ο ρυθµός και η έκταση της απορρόφησης τους δεν παρουσιάζουν 

σηµαντικές διαφορές όταν χορηγούνται σε ίδια ποσότητα και κάτω από τις ίδιες 

συνθήκες.  

Η έναρξη των µελετών απορρόφησης ενός εξωγενούς δοτού παρασκευάσµατος 

εντοπίζεται πίσω στο 1912, ενώ η ιδέα της βιοδιαθεσιµότητας παρουσιάστηκε 30 χρόνια 

µετά, το 1945. Τα τελευταία χρόνια παρουσιάστηκαν δυο νέες κατηγορίες φαρµάκων 

τα “ουσιωδώς όµοια” (essentially similar) φάρµακα, τα οποία περιέχουν την ίδια 

δραστική ουσία και είναι βιοϊσοδύναµα, και τα φάρµακα “generics” τα οποία 

 1 



παρασκευάζονται από εταιρείες διαφορετικές από εκείνη που παρήγαγε το πρωτότυπο 

προϊόν (innovator). Για τις δυο αυτές κατηγορίες φαρµάκων συνήθως δεν απαιτούνται 

εγκρίσεις του τύπου “νέο προϊόν, νέα αίτηση, πλήρης φάκελος”, οι οποίες απαιτούν 

µεγάλης κλίµακας δοκιµές µε στόχο την αποτίµηση της ασφάλειας και της 

αποτελεσµατικότητας, ούτε και ανάλυση πλεονεκτήµατος – κινδύνου (benefit – risk) 

για το φαρµακευτικό προϊόν. Απαιτούνται όµως µελέτες βιοϊσοδυναµίας.  

Από τις αρχές του 1970 µέχρι σήµερα η εξέλιξη των µελετών βιοδιαθεσιµότητας και 

βιοϊσοδυναµίας µπορεί να χωριστεί σε τρεις φάσεις. Στην πρώτη φάση από το 1970 

µέχρι το 1984 ο παγκόσµιος οργανισµός φαρµάκων (FDA) ενέκρινε µόνο generics 

φάρµακα µέσω µελετών βιοδιαθεσιµότητας και βιοϊσοδυναµίας. Η δεύτερη φάση 

ξεκίνησε από το 1984 µέχρι το 1992 όπου ο παγκόσµιος οργανισµός φαρµάκων (FDA) 

εξέδωσε οδηγό µε τις στατιστικές διαδικασίες που πρέπει να χρησιµοποιούνται σε 

µελέτες βιοϊσοδυναµίας χρησιµοποιώντας διασταυρούµενο σχεδιασµό δυο θεραπειών 

(Two – Treatment Crossover Design). Τέλος στην τρίτη φάση από το 1992 µέχρι 

σήµερα αναπτύχθηκε η ιδέα της πληθυσµιακής (population) και της ατοµικής 

(individual) βιοϊσοδυναµίας. 

 

1.2 Μορφές – ∆όσεις – Τρόποι χορήγησης  

 

Όταν ένα φάρµακο δίνεται σε έναν ανθρώπινο οργανισµό το φάρµακο γενικά 

περνάει από τη φάση απορρόφησης (absorption phase), στη φάση διανοµής 

(distribution phase), τη φάση µεταβολισµού (metabolism phase) και τελικά στη φάση 

εξάλειψης (elimination phase) µέσα στο σώµα. Επειδή τα κλινικά αποτελέσµατα 

συνδέονται µε τη συγκέντρωση της δραστικής ουσίας ενός φάρµακου στο  αίµα ή στο 

πλάσµα του αίµατος, οι πληροφορίες για την βιοδιαθεσιµότητα είναι χρήσιµες για την 

αποτίµηση της δραστικότητας και της ασφάλειας του φαρµάκου. Η βιοδιαθεσιµότητα 

συνήθως καθορίζεται από κάποιες φαρµακοκινητικές παραµέτρους, οι οποίες µπορούν 

να εκτιµηθούν από την συγκέντρωση του αίµατος ή την καµπύλη πλάσµατος και συχνά 

εξαρτώνται από την µορφή της δόσης και τον τρόπο διαχειρισής της. 

Στην φαρµακοκινητική βιοµηχανία, όταν ένα φάρµακο ανακαλύπτεται είναι 

σηµαντικό να σχεδιαστεί µια κατάλληλη µορφή δόσης έτσι ώστε να διανέµονται στο 

σώµα αποτελεσµατικότερα και ευνοϊκότερα τα θεραπευτικά αποτελέσµατα του. Οι 

συνηθέστερες µορφές δόσεις είναι τα δισκία, δισκία λεπτού υµενίου, κάψουλες, πόσιµη 

µορφή και εναίσιµη µορφή. Οι τρόποι χορήγησης µιας δόσης µπορεί να επηρεάσουν 
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επίσης την βιοδιαθεσιµότητα ενός φαρµάκου. Για το λόγο αυτό υπάρχουν αρκετοί 

δυνατοί τρόποι χορήγησης ενός φάρµακου σε έναν ανθρώπινο οργανισµό, οι οποίοι 

µπορούν να κατηγοριοποιηθούν σε ενδοαγγυακοί και εξωαγγυακοί. Εποµένως επειδή 

διαφορετικές µορφές και δίοδοι δόσεων µπορεί να επηρεάζουν την βιοδιαθεσιµότητα 

ενός φαρµάκου, µια µελέτη σύγκρισης βιοδιαθεσιµότητας (µελέτη βιοϊσοδυναµίας) θα 

πρέπει να περιλαµβάνει και συγκρίσεις µεταξύ διαφορετικών µορφών δόσης του ίδιου 

φαρµάκου, generics φαρµάκων και του πρωτότυπου φαρµάκου, τα οποία περιέχουν 

την ίδια ποσότητα ενεργού συστατικού. 

 

1.3 Φαρµακοκινητικοί Παράµετροι 

 

Σε µια µελέτη σύγκρισης βιοδιαθεσιµοτήτων η συγκέντρωση του ενεργού 

συστατικού ενός φάρµακου στο  αίµα ή στο πλάσµα του αίµατος (time curve) 

χρησιµοποιείται για την µελέτη της απορρόφησης και εξάλειψης του φαρµάκου. Η 

συγκέντρωση αυτή ορίζεται ως η µάζα του ενεργού συστατικού προς τον όγκο στον 

οποίο περιέχεται η µάζα αυτή και µπορεί να καθοριστεί παίρνοντας δείγµατα αίµατος 

αµέσως πριν και σε ποικίλα χρονικά σηµεία µετά την χορήγηση του φαρµάκου. Η 

κατανοµή της συγκέντρωσης του ενεργού συστατικού ενός φάρµακου στο  αίµα ή στο 

πλάσµα του αίµατος µελετάται από της µέσες τιµές πολλών φαρµακοκινητικών 

παραµέτρων, όπως η περιοχή κάτω από την καµπύλη συγκέντρωσης του αίµατος (time 

curve) AUC,  η µέγιστη συγκέντρωση του αίµατος  Cmax  και το χρονικό σηµείο που 

επιτυγχάνεται η µέγιστη συγκέντρωση tmax. Βασική σχέση (ή συνάρτηση) η οποία 

προσδιορίζει αυτούς τους φαρµακοκινητικούς παραµέτρους είναι η: 

 

C = C(t)         ή        C = C(t, D) 

 

όπου C είναι η συγκέντρωση του ενεργού συστατικού του φαρµάκου στο αίµα ή το 

πλάσµα του αίµατος την χρονική στιγµή t και D η δόση του φαρµάκου. Η συνάρτηση 

C(t) θεωρείται αρνητικής εκθετικής µορφής, δηλαδή αe-bt, όπου α, b θετικές σταθερές. 

Για παράδειγµα, για το µοντέλο single – compartment λαµβάνοντας υπόψη τις 

διάφορες φάσεις της πορείας του φαρµάκου στο σώµα έχει προταθεί το µοντέλο: 

 

C(t) =  
)kV(k

DFk

ea

oa

−
⋅⋅

. (e t-ke  – e -k ) ta
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όπου ka και ke είναι οι σταθερές των ρυθµών (rate constants) της απορρόφησης 

(absorption) και της εξάλειψης (elimination) αντίστοιχα, Do το ποσό της δόση που 

χορηγείται τη χρονική στιγµή t = 0, V ο όγκος διανοµής και F το κλάσµα της δόσης που 

φτάνει στο κυκλοφορικό σύστηµα (systemic circulation). Με βάση το µοντέλο αυτό τα 

tmax και  Cmax δίνονται από τους τύπους : 

tmax = 
ea kk

2,303
−

. log 








e

a

k
k

  

 

Cmax =  
)kV(k

DFk

ea

oa

−
⋅⋅

. (e maxet-k  – e )maxat-k  

 

Συχνότερα, για τον υπολογισµό του βαθµού της απορρόφησης ή του ολικού ποσού 

του φαρµάκου που απορροφήθηκε από το σώµα µέχρι τη χρονική στιγµή tκ 

χρησιµοποιείται η περιοχή κάτω από την καµπύλη συγκέντρωσης του αίµατος (Area 

Under Curve):                            

AUC  =  κt ∫
κt

0

C(t)dt

 

Πολλές είναι οι µέθοδοι που µπορούν να χρησιµοποιηθούν για τον υπολογισµό 

αυτού, όπως η µέθοδο της γραµµικής παρεµβολής όπου µε την βοήθεια του 

τραπεζοειδή κανόνα αν C0, C1, C2, …, Cκ οι συγκεντρώσεις του ενεργού συστατικού του 

φαρµάκου στο αίµα ή το πλάσµα του αίµατος που λαµβάνουµε τις χρονικές στιγµές t0, 

t1, t2, …, tκ τότε έχουµε : 

 

AUC  =  κt ∑
=

−







 +κ

1i

i1i

2
CC

 (ti – ti-1)   (Chow και Liu 1992) 

 

Το AUC όµως θα πρέπει να το υπολογίζουµε από την χρονική στιγµή µηδέν µέχρι το 

άπειρο. Το AUC σε αυτήν την περίπτωση συµβολίζεται µε AUC ∞   και είναι το:  

AUC  =   (area under curve) ∞ ∫
∞

0

C(t)dt

                                           =  +  ∫
κt

0

C(t)dt ∫
∞

κt

C(t)dt

  = AUC κt  + Εµβαδόν  ( )∞→κt
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Αν υποθέσουµε ότι κατά την περίοδο εξάλειψης (elimination) η συγκέντρωση C(t) 

δίνεται από την σχέση: 

C(t) =  Coe
-k  te

 

όπου Co η αρχική συγκέντρωση ή η συγκέντρωση στο τελευταίο tmax. Έτσι το 

Εµβαδόν )  µπορεί να υπολογισθεί από την σχέση:  ( ∞→κt

 

Εµβαδόν  =  = ( )∞→κt ∫
∞

κ

e

t

tk-
o dteC

e

t-k
o

k
eC e

 = 
e

κ

k
C

, 

 

οπότε µια εκτίµηση του εµβαδού αυτού προκύπτει αντικαθιστώντας το ke µε έναν 

εκτιµητή του k . Παρατηρούµε ότι αν λογαριθµίσουµε το C(t) θα έχουµε: e
ˆ

 

lnC(t) =  lnCo –  tk e

 

Εποµένως το ke µπορεί να εκτιµηθεί µε απλή 

γραµµική παλινδρόµηση χρησιµοποιώντας 

όλες τις συγκεντρώσεις µετά το Cmax, οπότε 

έχουµε: 

ke =  – β̂  1

όπου  ο συντελεστής παλινδρόµησης, 

δηλαδή  η  κλίση (slope)  λ  της ευθείας που  

1β̂

 

  C  

   

 

 

                   tmax         tκ          t 

                

προσαρµόζουµε στο τελικό τµήµα της καµπύλης συγκέντρωσης του αίµατος. Τέλος, 

πολλαπλασιάζουµε την ποσότητα αυτή µε το –2.303 για µετατροπή σε δεκαδικούς 

λογάριθµους.  Άρα το AUC ∞   µπορεί να εκτιµηθεί από την σχέση :  

                                  AUC ∞    = AUC + κt ( )2.303λ
Cκ

−
    (Παπαϊωάννου 2002,2003) 

 

1.4 Προσδιορισµός Βιοϊσοδυναµίας. 

 

“ Όταν δυο παραγωγές φαρµάκων είναι ισοδύναµες ως προς  το βαθµό και το ποσό 

του οποίου το ενεργό συστατικό του φαρµάκου ή το θεραπευτικό τµήµα απορροφάται 
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και γίνεται διαθέσιµο στην θέση που ενεργεί το φάρµακο, τότε υποθέτουµε ότι είναι 

θεραπευτικά ισοδύναµα ”. ∆οθέντος της παραπάνω θεµελιώδους υπόθεσης 

βιοϊσοδυναµίας, οι µελέτες βιοϊσοδυναµίας αποτελούν υποκατάστατο των κλινικών 

δοκιµών για την αποτίµηση της θεραπευτικής ισοδυναµίας όσον αφορά την 

αποτελεσµατικότητα και την ασφάλεια µεταξύ των φαρµάκων. Για το λόγο αυτό ο 

σκοπός των δοκιµών βιοϊσοδυναµίας είναι να αναγνωρίζουν φαρµακευτικά ισοδύναµα ή 

φαρµακευτικά εναλλακτικά προϊόντα. Έτσι βιοϊσοδύναµα φάρµακα είναι θεραπευτικά 

ισοδύναµα και µπορούν να χρησιµοποιηθούν εναλλακτικά. 

  

 

Όπως αναφέρουν οι Hauch και Anderson (1992) και οι Chow και Liu (1995) η 

ικανότητα ενός φαρµάκου να αποτελέσει εναλλακτικό κάποιου άλλου ταξινοµείται είτε 

σε ικανότητα συνταγογράφησης (prescribability) είτε σε ανταλλαξιµότητα 

(switchability). Η ικανότητα συνταγογράφησης (prescribability) ενός φαρµάκου 

αναφέρεται ως η επιλογή του ιατρού να συνταγογραφήσει σε ένα νέο ασθενή του το 

καινοτόµο φάρµακο έχοντας να επιλέξει ανάµεσα σε αυτό και σε ένα αριθµό generics 

αντίγραφα του, τα οποία έχουν αποδειχθεί ότι είναι βιοϊσοδύναµα µε το καινοτόµο. Η 

ικανότητα συνταγογράφησης συνήθως αποτιµάται µε την πληθυσµιακή βιοϊσοδυναµία.  

Από την άλλη η ανταλλαξιµότητα (switchability) συνδέεται µε την δυνατότητα αλλαγής 

ενός καινοτόµου φαρµάκου σε ένα generics φάρµακο, του οποίου η συγκέντρωση σε 

ενεργό συστατικό έχει αναλυθεί ποσοτικά σε ένα σταθερό, αποτελεσµατικό και ασφαλή 

επίπεδο. Για να διασφαλίσουµε την ύπαρξη της ανταλλαξιµότητας ενός φαρµάκου 

συνιστάται να εξασφαλίσουµε την ύπαρξη της βιοϊσοδυναµίας εντός κάθε ατόµου.   

Αφού ορίσαµε την υπόθεση βιοϊσοδυναµίας θα πρέπει να δούµε πως και µε τι θα 

αποτιµήσουµε την βιοϊσοδυναµία. Για την αποτιµησή της  θα χρησιµοποιήσουµε τις 

βασικές φαρµακοκινητικές παραµέτρους AUC ∞  , Cmax και tmax. Η στατιστική ιδέα για την 

αποτίµηση της βιοϊσοδυναµίας έγκειται στη διερεύνηση της εγγύτητας µεταξύ των 

περιθώριων κατανοµών των φαρµακοκινητικών αποκρίσεων του ενδιαφέροντος µας για 

τα δυο φάρµακα. Σαν αποτέλεσµα αυτών υπάρχουν τρία είδη βιοϊσοδυναµιών, η µέση 

βιοϊσοδυναµία (average bioequivalence), η πληθυσµιακή βιοϊσοδυναµία 

(population bioequivalence) και η ατοµική βιοϊσοδυναµία (individual 

bioequivalence). Βασισµένοι στο γεγονός ότι η κατανοµή µιας τυχαίας µεταβλητής 

καθορίζεται µοναδικά από τις ροπές της (moments), η ισοδυναµία µεταξύ δυο 

κατανοµών µπορεί να αποτιµηθεί από τις ροπές της περιθώριας κατανοµής της προς 

έλεγχο µορφής και της εγκεκριµένης µορφής του φαρµάκου. Οι δυο πρώτες ροπές µιας 

κατανοµής  απεικονίζουν την µέση τιµή και την διακύµανση της κατανοµής. Η σύγκριση 

των πρώτων ροπών των κατανοµών των φαρµακοκινητικών παραµέτρων για τα δυο 
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φάρµακα σχετίζεται µε την µέση βιοδιαθεσιµότητα, ενώ η σύγκριση των δεύτερων 

ροπών απεικονίζει την διακύµανση της βιοδιαθεσιµότητας. Για παράδειγµα αν η 

κατανοµή του AUC ∞   είναι κανονική και αν τα AUC ∞  και για τα δυο φάρµακα είναι 

ισοδύναµα και στο µέσο και στην διακύµανση, τότε τα δυο φάρµακα είναι 

βιοϊσοδύναµα.  

Όπως αναφέραµε και πιο πάνω για να εξασφαλίσουµε την ικανότητα 

συνταγογράφησης (prescribability) απαιτείται να εξασφαλιστεί πληθυσµιακή 

βιοϊσοδυναµία, η οποία προστάζει βιοϊσοδυναµία µέσου όρου και διακύµανσης. Ωστόσο, 

η ισοδυναµία στις δυο πρώτες ροπές δεν εγγυάται ισοδυναµία µεταξύ των µορφών του 

φαρµάκου, απαιτείται γενικότερα ισοδυναµία στις κατανοµές των φαρµακοκινητικών 

παραµέτρων. Η µέση βιοϊσοδυναµία είναι το ένα τµήµα της πληθυσµιακής και 

αναφέρεται ως ισοδυναµία των µέσων τιµών των περιθώριων κατανοµών των 

βιοδιαθεσιµοτήτων µεταξύ των φαρµάκων. Οι κανονισµοί των περισσοτέρων χωρών, 

συµπεριλαµβανοµένης της Ελλάδας (ΕΟΦ 1996)και των υπολοίπων κρατών της 

Ευρωπαϊκής Ένωσης (EMA 2002,2003), των Ηνωµένων Πολιτειών Αµερικής (FDA), της 

Ιαπωνίας, απαιτούν µόνο στοιχεία για την µέση βιοϊσοδυναµία προκριµένου να 

παράσχουν έγκριση για ένα generic φάρµακο. Ωστόσο στην πράξη αυτοί οι κανονισµοί 

για την µέση βιοϊσοδυναµία δεν εγγυώνται ότι δυο φάρµακα µπορούν να 

χρησιµοποιηθούν εναλλακτικά σε όρους ασφάλειας και αποτελεσµατικότητας, ειδικά 

όταν πρόκειται για την χρησιµοποίηση generics από το ίδιο καινοτόµο φάρµακο. 

Έχει αναγνωριστεί ότι η ανταλλαξιµότητα των φαρµάκων απαιτεί ατοµική 

βιοϊσοδυναµία. Για δοθέν άτοµο η στατιστική θεωρία για την ατοµική βιοϊσοδυναµία 

είναι να ελέγξουµε το πόσο κοντά βρίσκονται οι δυο περιθώριες κατανοµές των 

φαρµακοκινητικών αποκρίσεων για τα δυο φάρµακα, οι οποίες λαµβάνονται µε 

επαναλαµβανόµενες µετρήσεις της υπό έλεγχο και εγκεκριµένης µορφής από το ίδιο 

άτοµο. Κάτω από την υπόθεση της κανονικότητας είναι απαραίτητο να αποδείξουµε την 

ισοδυναµία στο µέσο και στην διακύµανση των δυο περιθώριων κατανοµών στο ίδιο 

άτοµο. Επειδή η υπόθεση της ατοµικής βιοϊσοδυναµίας απαιτεί την σύγκριση των 

περιθώριων κατανοµών της βιοδιαθεσιµότητας των δυο φαρµάκων µεταξύ του ίδιου 

ατόµου, χρησιµοποιείται ο επαναλαµβανόµενος διασταυρούµενος σχεδιασµός 

(Crossover design) για να παράγουµε τις πολυφαρµακοκινητικές αποκρίσεις του ίδιου 

τύπου από το ίδιο άτοµο. 
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1.5 Κλινικά σηµαντικές διαφορές – Κανόνες Απόφασης 

 

Ο ορισµός της κλινικά σηµαντικής διαφοράς είναι κρίσιµος για τον καθορισµό των 

θεραπευτικών ισοδυναµιών µεταξύ δυο φαρµάκων σε όρους αποτελεσµατικότητας, 

ασφάλειας και λόγου πλεονεκτήµατος / κινδύνου. Σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας η βασική 

υπόθεση της βιοϊσοδυναµίας µπορεί να επαληθευθεί µόνο µέσο µιας ακριβούς κλινικής 

δοκιµής η οποία µπορεί να συνδέει παραµέτρους βιοδιαθεσιµότητας µε κλινικά end-

points. Στην πράξη, τέτοιες κλινικές δοκιµές σπάνια εκτελούνται λόγο ανοµοιογένειας 

των ασθενών σε ποικίλα χαρακτηριστικά. Το βασικό εµπόδιο σε µια µελέτη 

βιοϊσοδυναµίας έγκειται στην εκτίµηση και µεταφορά της διαφοράς της 

βιοδιαθεσιµότητας δυο φαρµάκων σε θεραπευτική διαφορά. ∆ηλαδή δυο φάρµακα ή 

θεραπευτικές αγωγές µπορεί να διαφέρουν κατά µέσο όρο ή ως προς τις πιθανότητες 

τους και η διαφορά αυτή να µην είναι θεραπευτικά σηµαντική. 

Ο Westlate το 1979 επισήµανε ότι µια στατιστικά σηµαντική διαφορά στην σύγκριση 

της βιοδιαθεσιµότητας µεταξύ των φαρµάκων δεν σηµαίνει αναγκαία ότι υπάρχει µια 

κλινικά σηµαντική διαφορά µεταξύ των φαρµάκων. Για παράδειγµα µια 20% διαφορά 

του AUC µεταξύ δυο φαρµάκων µπορεί να είναι στατιστικά σηµαντική αλλά να µην είναι 

κλινικά σηµαντική σε όρους θεραπευτικών αποτελεσµάτων. Με άλλα λόγια, αν και 

υπάρχει 20% διαφορά µεταξύ της υπό έλεγχο και της εγκεκριµένης µορφής, αυτά 

µπορούν να έχουν ακόµη και τα ίδια θεραπευτικά αποτελέσµατα. Τότε αυτά µπορεί να 

θεωρηθούν θεραπευτικά ισοδύναµα. Γενικά για να εκτιµηθεί η κλινική διαφορά δυο 

θεραπευτικών µορφών δίνεται ένα ζεύγος ορίων µέσα στο οποίο θα πρέπει να βρίσκεται 

η διαφορά της βιοδιαθεσιµότητας τους. Οπότε, αν η διαφορά των AUC µεταξύ της υπό 

έλεγχο και εγκεκριµένης µορφής είναι µεταξύ των ορίων αυτών, τότε δεν υπάρχει 

κλινική διαφορά ή θεωρούνται θεραπευτικά ισοδύναµα. Τα όρια βιοδιαθεσιµότητας για 

την ύπαρξη θεραπευτικής ισοδυναµίας εξαρτώνται από την φύση του φαρµάκου, τον 

πληθυσµό των ασθενών και τα κλινικά end–points. 

Η σχέση µεταξύ ορίων βιοδιαθεσιµότητας και κλινικής διαφοράς είναι δύσκολο να 

καθοριστεί στην πράξη. Για το λόγο αυτό ο παγκόσµιος οργανισµός φαρµάκων (FDA) 

µεταξύ του 1977 και 1992 πρότεινε τους ακόλουθους κανόνες για τον έλεγχο της 

βιοϊσοδυναµίας σε όρους µέσης βιοδιαθεσιµότητας για συγκεκριµένα φάρµακα. Ας 

υποθέσουµε ότι το AUC και το Cmax είναι οι βασικές ποσότητες γα τον προσδιορισµό 

του ρυθµού και της έντασης της απορρόφησης. Για κάθε παράµετρο εφαρµόζονται οι 

ακόλουθοι κανόνες απόφασης:  
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Κανόνας 75/75:  Ισχυριζόµαστε την ύπαρξη βιοϊσοδυναµίας µεταξύ δυο µορφών αν 

τουλάχιστον το 75% του λόγου  των ατοµικών βιοδιαθεσιµοτήτων µT / µR της υπό 

έλεγχο µορφής και της εγκεκριµένης µορφής του φαρµάκου είναι εντός των ορίων 

(75%, 125%).   

 

Κανόνας 80/20:  Αν η µέση τιµή της υπό έλεγχο µορφής Τ δεν διαφέρει στατιστικώς  

σηµαντικά από την µέση τιµή της εγκεκριµένης µορφής R και αν υπάρχει τουλάχιστον 

80% ισχύς για την ανίχνευση µιας 20% διαφοράς από την µέση τιµή της εγκεκριµένης 

µορφής συµπεραίνουµε ότι υπάρχει βιοϊσοδυναµία µεταξύ των δυο µορφών. 

 

Κανόνας ± 20:  Ισχυριζόµαστε την ύπαρξη βιοϊσοδυναµίας µεταξύ δυο µορφών αν η 

µέση βιοδιαθεσιµότητα της υπό έλεγχο µορφής Τ είναι µεταξύ ± 20% της αντίστοιχης 

της εγκεκριµένης µορφής R µε συγκεκριµένη ασφάλεια.   

 

Κανόνας 80/125:  Ισχυριζόµαστε την ύπαρξη βιοϊσοδυναµίας µεταξύ δυο µορφών αν 

η µέση βιοδιαθεσιµότητα της υπό έλεγχο µορφής T είναι µεταξύ (80%, 125%) της 

αντίστοιχης της εγκεκριµένης µορφής R µε συγκεκριµένη ασφάλεια.   

 

1.6 ΣΤΑΤΙΣΤΙΚΗ ΘΕΩΡΗΣΗ : 

 

1.6.1 Επιλογή µοντέλου και υπόθεση κανονικότητας 

 

Έστω µT και µR οι αληθινοί µέσοι της υπό έλεγχο µορφής (Test) και της εγκεκριµένης  

µορφής (Reference) αντίστοιχα. Σύµφωνα µε τον κανόνα ± 20, ο λόγος των 

πραγµατικών µέσων µT/µR θα πρέπει να βρίσκεται µεταξύ του (80% , 120%) µε 90% 

ασφάλεια για να ισχυριστούµε βιοϊσοδυναµία των φαρµάκων. Μια τυπική διαδικασία για 

την απόδειξη αυτού είναι να κατασκευάσουµε ένα 90% διάστηµα εµπιστοσύνης για το 

µT/µR και να το συγκρίνουµε µε το (80%, 120%). Οπότε, αν το διάστηµα εµπιστοσύνης 

που κατασκευάσαµε είναι µεταξύ του (80%, 120%) συµπεραίνουµε ότι υπάρχει µέση 

βιοϊσοδυναµία.  

Για να κατασκευάσουµε ένα 90% δ.ε. για το λόγο µT/µR µπορούµε να 

χρησιµοποιήσουµε δυο στατιστικά µοντέλα, το µοντέλο που βασίζεται στα αρχικά 

δεδοµένα και αυτό που βασίζεται στα λογαριθµισµένα δεδοµένα. Για το µοντέλο µε τα 

αρχικά δεδοµένα κατασκευάζουµε ένα ακριβές 90% δ.ε. για τη διαφορά µT – µR το 

οποίο µετασχηµατίζεται σε ένα δ.ε. για το λόγο µT/µR αν το διαιρέσουµε µε τον 
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παρατηρούµενο µέσο της εγκεκριµένης µορφής RY . Το δ.ε. που κατασκευάζουµε µε 

αυτό τον τρόπο δεν είναι ένα ακριβές 90% δ.ε. γιατί η µέθοδος αυτή αγνοεί την 

µεταβλητότητα του RY . Μια άλλη µέθοδος είναι να χρησιµοποιήσουµε την θεωρία του 

Fieller (Casella και Berger 1990 σελ.464) για να κατασκευάσουµε ένα ακριβές 90% δ.ε. 

για το λόγο µT/µR. Η µέθοδος αυτή βασίζεται στο λόγο µT/µR, όµως παρουσιάζει ένα 

σηµαντικό µειονέκτηµα στο ότι η κατανοµή του λόγου των µέσων είναι περίπλοκη και 

οι ροπές της µπορεί να µην υπάρχουν. Είναι σηµαντικό να παρέχουµε επιπλέον 

στατιστικές εκτιµήσεις των παραπάνω δ.ε. γιατί από ότι καταλαβαίνουµε η επιλογή της 

βιοϊσοδυναµίας βασίζεται στο εάν ή όχι το δ.ε. είναι µεταξύ του 80% και 120%.   

Η κύρια υπόθεση για το µοντέλο των αρχικών δεδοµένων είναι η υπόθεση της 

κανονικότητας. Επειδή το AUC , C∞ max και tmax είναι θετικές ποσότητες η βασική 

κατανοµή στην πραγµατικότητα είναι περικοµµένη κανονική κατανοµή στο µηδέν, το 

οποίο αποτελεί ένα θεµελιώδες επιχείρηµα κατά των µοντέλων αρχικών δεδοµένων. 

Επιπλέον πολλές φορές η κατανοµή του AUC είναι ασύµµετρη, εποµένως η λογαρίθµιση 

του AUC συχνά αποµακρύνει την ασυµµετρία αυτή. Τα λογαριθµισµένα δεδοµένα στην 

συνέχεια αναλύονται χρησιµοποιώντας το µοντέλο αρχικών δεδοµένων, το οποίο είναι 

ισοδύναµο µε το να αναλύσουµε τα αρχικά δεδοµένα χρησιµοποιώντας το λογαριθµικό 

µοντέλο. Η παραπάνω µέθοδος, βασισµένη είτε στο µοντέλο αρχικών δεδοµένων είτε 

στο µοντέλο των λογαριθµισµένων δεδοµένων χρησιµοποιείται κάτω από την υπόθεση 

της κανονικότητας ή της λογαριθµοκανονικότητας για τις µεταξύ των ατόµων ή µέσα 

στα άτοµα µεταβλητότητες. Μια από τις δυσκολίες που συχνά συναντάµε είναι αν 

ισχύει ή όχι η υπόθεση της κανονικότητας, άρα ο έλεγχος της ύπαρξης της 

κανονικότητας ή της λογαριθµοκανονικότητας είναι αποφασιστικός για το ποίο µοντέλο 

θα χρησιµοποιηθεί. 

 

1.6.2 Εντός και µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα 

 

Επειδή τα άτοµα µπορεί να διαφέρουν στις αποκρίσεις τους στο φάρµακο, η γνώση 

της µεταξύ (inter-) και εντός (intra-) των ατόµων µεταβλητότητας µπορεί να µας 

παρέχει σηµαντικές πληροφορίες για την αποτίµηση της βιοϊσοδυναµίας. Για την 

αποµάκρυνση της µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητας από την σύγκριση των 

βιοδιαθεσιµοτήτων µεταξύ των φαρµάκων, χρησιµοποιείται ένας διασταυρούµενος 

σχεδιασµός (Crossover design), ο οποίος επιλέγεται από πολλούς ερευνητές και είναι 

αποδεκτός από το FDA. Τα πλεονεκτήµατα της χρήσης του διασταυρούµενου 

σχεδιασµού είναι ότι: 
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1. Κάθε άτοµο αποτελεί το δικό του κοντρόλ. 

 

2. Η υπόθεση της βιοϊσοδυναµίας βασίζεται στην εντός του ατόµου µεταβλητότητα. 

 

3. Λιγότερα άτοµα απαιτούνται για να έχουµε την επιθυµητή ακρίβεια και ισχύ στις 

συγκρίσεις από ότι µε άλλους σχεδιασµούς, όπως ο παράλληλος σχεδιασµός 

(parallel design). 

 

 

1.6.3 ∆ιαστηµατική υπόθεση και τεστ δυο µονόπλευρων υποθέσεων  

(TOST test). 

 

Ο προσδιορισµός της βιοϊσοδυναµίας είναι πολύ σηµαντικός στην φαρµακευτική 

βιοµηχανία, λόγο του ότι οι οργανισµοί έγκρισης (regulatory agency) επιτρέπουν σε ένα 

ιδιοσκεύασµα (generic) να συναλλάσσεται στην αγορά αν η κατασκευαστική εταιρία 

µπορεί να αποδείξει ότι το ιδιοσκεύασµα (generic)  αυτό είναι ισοδύναµο µε το 

εγκεκριµένο προϊόν. Εποµένως η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί είναι το αν τα 

βιοϊσοδύναµα φάρµακα παρέχουν τα ίδια θεραπευτικά αποτελέσµατα. Αν η 

κατασκευαστική εταιρία του ιδιοσκευάσµατος (generic) µπορεί να αποδείξει την 

βιοϊσοδυναµία δεν χρειάζεται να παρουσιάσει µια δαπανηρή κλινική δοκιµή για να 

αποδείξει την ασφάλεια και την αποτελεσµατικότητα του ιδιοσκευάσµατος (generic).    

Από το 1970 οι στατιστικοί διαπίστωσαν ότι η συνηθισµένη υπόθεση για τον έλεγχο 

µιας ισότητας δεν ήταν κατάλληλη για µελέτες βιοϊσοδυναµίας. Ο σκοπός της 

βιοϊσοδυναµίας είναι να επιβεβαιώσει ότι δυο µορφές φαρµάκων είναι αληθινά 

βιοϊσοδύναµιες. Έτσι από στατιστικής άποψης µπορεί να είναι πιο κατάλληλο να 

αντιστρέψουµε την µηδενική υπόθεση της βιοϊσοδυναµίας µε την εναλλακτική. Έστω δL 

και δU δυο γνωστά όρια βιοϊσοδυναµίας και θ η παράµετρος του ενδιαφέροντος µας. Η 

υπόθεση για τον έλεγχο της βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση αυτή όπως αναφέρεται και 

από τον είναι : 

 

Ηο : θ ≤  δL  ή θ ≥  δU     έναντι     Ηα :  δL < θ < δU 

 

η οποία µπορεί να χωριστεί σε δυο µονόπλευρες υποθέσεις βιοϊσοδυναµίας της µορφής: 

 

Ηο1 : θ  δ≤ L      έναντι     Ηα1 :  δL < θ 
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                                   Ηο2 :  θ  δ≥ U     έναντι     Ηα2 :  θ < δU                           (1.1) 

 

Η υπόθεση της βιοϊσοδυναµίας στην Ηα εκφράζεται ως διάστηµα και για τον λόγο 

αυτό αναφέρεται ως διαστηµατική υπόθεση. Στην περίπτωση µελετών µέσης 

βιοϊσοδυναµίας, όπου µT ορίζουµε τον πληθυσµιακό µέσο AUC του υπό έλεγχο 

παρασκευάσµατος και µR τον πληθυσµιακό µέσο AUC του εγκεκριµένου 

παρασκευάσµατος, για να αποδείξουµε την βιοϊσοδυναµία θα πρέπει να ελεγχθεί η 

υπόθεση : 

  

                  Ηο :  
R

Τ

µ
µ

  δ≤ L    ή   
R

Τ

µ
µ

  δ≥ U     έναντι     Ηα :  δL < 
R

Τ

µ
µ

 < δU           (1.2) 

 

Η Ευρωπαϊκή Ένωση και το FDA χρησιµοποιούν δU = 1.25 και  δL = 0.80 = 25.11  

και ελέγχουν την υπόθεση αυτή µε επίπεδο εµπιστοσύνης α%. Γνωρίζουµε από την 

βιβλιογραφία ότι υπάρχουν “φιλελεύθερα” και “συντηρητικά” τεστ επιπέδου α για τον 

έλεγχο της (1.2). Τα “φιλελεύθερα” τεστ απορρίπτουν εύκολα την βιοανισοδυναµία και 

θέτουν σε κίνδυνο την ασφάλεια του ασθενή ενώ τα “συντηρητικά” τεστ επιβαρύνουν 

τη φαρµακοβιοµηχανία. Για το λόγο αυτό συνήθως αντί ελέγχου χρησιµοποιούνται δ.ε. 

Συχνά όµως πραγµατοποιείται λογαρίθµηση της παραπάνω υπόθεσης βιοϊσοδυναµίας 

εποµένως η Ηο γίνεται : 

 

                                         Ηο :  ηT - ηR  θ≤ L    ή     ηT - ηR  θ≥ U                                 

 και η  Ηα  γίνεται :                                                                                         (1.3) 

Ηα  :   θL < ηT - ηR < θU 

 

όπου ηT = ln(µΤ) ,  ηR = ln(µR) , θL = ln(δL) και θU = ln(δU). Η οποία µπορεί να χωριστεί 

σε δυο µονόπλευρες υποθέσεις βιοϊσοδυναµίας :  

 

Ηο1 : ηT - ηR ≤  θL       έναντι     Ηα1 :  θL < ηT - ηR 

Ηο2 :  ηT - ηR ≥  θU     έναντι     Ηα2 :  nT - nR < θU 

 

Για τον έλεγχο των παραπάνω υποθέσεων της µορφής (1.1) ο Schurmann (1981) 

πρώτος παρουσίασε τον διπλό µονόπλευρο έλεγχο “Two one-sided tests” – TOST. 

Έστω θ  είναι µια εκτίµηση της παραµέτρου θ, η οποία έχει κανονική κατανοµή µε µέση ˆ
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τιµή θ και διακύµανση σ . Έστω SE( ) µια εκτίµηση του σ  η οποία είναι ανεξάρτητη 

του θ και τέτοια ώστε r(SE(θ ) )

2
θ̂

θ̂ 2
θ̂

ˆ 2/ σ  έχει X 2
θ̂

2  κατανοµή µε r βαθµούς ελευθερίας. Άρα 

η: 

θ̂

δ

SE(

−
 

t = 
)θ̂SE(

θθ̂ −  

 

έχει t κατανοµή µε r βαθµούς ελευθερίας. Εποµένως ο έλεγχος TOST θα βασίζεται στα 

δύο παρακάτω στατιστικά : 

 

ΤU = 
)

θ̂ U   και Τ L = 
)θ̂SE(

δθ̂ L−

 

Ο έλεγχος TOST για την υπόθεση (1.1) χρησιµοποιεί το κλασικό µονόπλευρο µεγέθους 

α t-test βασισµένο στο ΤL για τον έλεγχο της : 

 

Ηο1 : θ  δ≤ L      έναντι     Ηα1 :  δL < θ 

 

και τον κλασικό µονόπλευρο µεγέθους α t-test βασισµένο στο TU για τον έλεγχο της : 

 

Ηο2 :  θ ≥  δU     έναντι     Ηα2 :  θ < δU                              

 

όπου απορρίπτει την Ηο σε επίπεδο α και ισχυρίζεται ότι τα δυο φάρµακα είναι 

βιοϊσοδύναµα αν και οι δυο έλεγχοι απορρίπτουν τις Ηο, το οποίο συµβαίνει αν  

 

ΤU <- tα,r     και   ΤL > tα,r 

 

Η ενασχόληση µε το λόγο µΤ / µR  θεωρείται πιο δύσκολη από την ενασχόληση µε 

την διαφορά ηT – ηR. Οπότε για το AUC και Cmax το FDA (1992) απαιτεί αναγκαστική 

λογαρίθµιση των δεδοµένων. Το FDA προσφέρει τρεις λογικές εξηγήσεις για την 

ύπαρξη αυτών των απαιτήσεων. Οι τρεις αυτές αιτιολογήσεις που δίνει το FDA για την 

λογαρίθµιση των δεδοµένων χαρακτηρίζονται ως “Κλινική”, “Φαρµακοκινητική” και 

“Στατιστική” αιτιολόγηση. Στην κλινική αιτιολόγηση το πραγµατικό ενδιαφέρον 

βρίσκεται στον λόγο µΤ / µR  παρά στην διαφορά ηΤ – ηR. Το συνδετικό στοιχείο µεταξύ 

αυτού του γεγονότος και της λογαρίθµισης των δεδοµένων είναι η στατιστική θεώρηση. 
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Γνωρίζουµε ότι ένα γραµµικό στατιστικό µοντέλο µπορεί να χρησιµοποιηθεί για τα 

µετασχηµατισµένα δεδοµένα έτσι ώστε να βγάλουµε συµπεράσµατα σχετικά µε την 

διαφορά ηΤ – ηR. Από αυτά τα συµπεράσµατα µπορούµε να οδηγηθούµε και σε 

συµπεράσµατα για το λόγο µΤ / µR . Έτσι η αιτιολόγηση για την λογαρίθµιση φαίνεται να 

βασίζεται κυρίως στην ύπαρξη δυσκολίας στην διαχείριση του προβλήµατος 

χρησιµοποίησης του λόγου µΤ / µR. 

Η φαρµακοκινητική αιτιολόγηση βασίζεται στο πολλαπλασιαστικό συγκριτικό 

µοντέλο του Westlake (1973,1988). Το πολλαπλασιαστικό µοντέλο (multiplicated 

model) µετασχηµατίζεται σε ένα γραµµικό µοντέλο µε την λογαρίθµιση. Μέρος της 

φαρµακοκινητικής αιτιολόγησης είναι ότι στα αρχικά δεδοµένα, πολλά βιοϊσοδύναµα 

δεδοµένα είναι λοξά και εµφανίζουν περισσότερο λογαριθµοκανονικότητα παρά 

κανονικότητα. Συµφωνούµε ότι αυτές οι δυο θεωρήσεις υποδεικνύουν ότι η κύρια 

µέθοδος για την ανάλυση που πρέπει να χρησιµοποιηθεί σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας 

είναι αυτή που βασίζεται στη λογαρίθµιση των δεδοµένων, όπου στις περισσότερες 

περιπτώσεις θα είναι και η καταλληλότερη. 

Η στατιστική αιτιολόγηση συµφωνεί µε την παραπάνω ανάγκη λογαρίθµισης σε δυο 

ακόµα σηµεία. Το πρώτο είναι ότι τυπικοί παραµετρικοί µέθοδοι συνδυάζονται για να 

βγάλουν συµπεράσµατα σχετικά µε το λόγο δυο µέσων τιµών, µέσω µερικών 

θεµελιωδών µεθόδων. Με τον λογαριθµικό µετασχηµατισµό αλλάζουµε το πρόβληµα σε 

ένα αντίστοιχο από το οποίο βγάζουµε συµπεράσµατα για την διαφορά των δυο µέσων 

τιµών για την οποία οι τυπικές µέθοδοι συνδυάζονται καλύτερα. Η δεύτερη είναι ότι το 

µικρό µέγεθος του δείγµατος που χρησιµοποιείται στις περισσότερες µελέτες 

βιοϊσοδυναµίας (20 – 30) θα παράγει ελέγχους κανονικότητας οι οποίοι θα έχουν 

αρκετά χαµηλή ισχύ είτε για τα αρχικά είτε για τα λογαριθµισµένα δεδοµένα. Το FDA 

εισηγείται το µη έλεγχο κανονικότητας για τα λογαριθµισµένα δεδοµένα, αλλά αν ένα 

χαµηλής ισχύς τεστ κανονικότητας απορρίψει την µηδενική υπόθεση της κανονικότητας 

των λογαριθµισµένων δεδοµένων τότε σίγουρα θα πρέπει να υπάρχει προσοχή για το 

ποια διαδικασία θα χρησιµοποιηθεί. Σε αυτή την περίπτωση τεστ όπως το TOST τεστ 

δεν µπορούν να χρησιµοποιηθούν. Σε τέτοιες περιπτώσεις χρησιµοποιούνται τα µη 

παραµετρικά τεστ.     

 

1.6.4 Σχεδιασµοί µελετών βιοϊσοδυναµίας 

 

Σε αυτήν την εργασία σκοπός µας είναι να καθορίσουµε τα αντικείµενα µιας µελέτης 

βιοϊσοδυναµίας και να περιγράψουµε τους κατάλληλους σχεδιασµούς και τους 

 14 



κατάλληλους µεθόδους αποτίµησης τις βιοϊσοδυναµίας δυο φαρµάκων. Για ευκολία θα 

περιορίσουµε την προσοχή µας στην σύγκριση διαφορετικών µορφών του ίδιου 

φαρµάκου. Η σύγκριση διαφορετικών φαρµάκων του ίδιου ενεργού συστατικού µπορεί 

να χειριστεί οµοίως. Επίσης θα ασχοληθούµε κυρίως µε την αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας µεταξύ δυο µορφών, γιατί όπως αναφέραµε και πιο πάνω οι κανονισµοί 

των περισσότερων χωρών απαιτούν στοιχεία µόνο για την µέση βιοϊσοδυναµία για να 

παρέχουν έγκριση για ένα ιδιοσκεύασµα.  

Η επιλογή του κατάλληλου σχεδιασµού σε µια µελέτη βιοϊσοδυναµίας εξαρτάται 

κυρίως από την µεταβλητότητα των παρατηρήσεων. Για παράδειγµα, όπως αναφέραµε 

και πιο πάνω τα άτοµα µπορεί να διαφέρουν ευρέως στην απόκριση των φαρµάκων. 

Έτσι µια σηµαντική πηγή µεταβλητότητας εµφανίζεται από τις διαφορές µεταξύ των 

ατόµων. Ως αποτέλεσµα, ένα κριτήριο για την επιλογή του κατάλληλου σχεδιασµού 

είναι εάν ή όχι ο επιλεχθείς σχεδιασµός µπορεί να προσδιορίσει, εκτιµήσει και να 

αποµονώσει την µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα στην ανάλυση των δεδοµένων. 

Κάθε σχεδιασµός που µπορεί να αφαιρέσει αυτή την διακύµανση από την σύγκριση της 

µέσης µεταβλητότητας µεταξύ των διαφορετικών µορφών θα είναι κατάλληλος. Οι δυο 

σχεδιασµοί οι οποίοι χρησιµοποιούνται συνήθως σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας και 

βιοδιαθεσιµότητας είναι ο πλήρης τυχαιοποιηµένος σχεδιασµός ή παράλληλος 

σχεδιασµός (Parallel design) και ο διασταυρούµενος σχεδιασµός (Crossover 

design). 

 

 

Στα επόµενα κεφάλαια θα περιγράψουµε αναλυτικά τους δυο αυτούς σχεδιασµούς. 

Ξεκινώντας από τον παράλληλο σχεδιασµό, στο Κεφάλαιο 3, θα περιγράψουµε 

αναλυτικά τις µεθόδους αποτίµησης της µέσης βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση που οι 

φαρµακοκινητικές αποκρίσεις για τις δυο µορφές του φαρµάκου ακολουθούν κανονική 

και λογαριθµοκανονική κατανοµή. Στο Κεφάλαιο 4 θα παρουσιάσουµε τις αντίστοιχες 

µεθόδους στην περίπτωση του διασταυρούµενου σχεδιασµού. Πριν όµως την 

παρουσίαση των µεθόδων αυτών θα παρουσιάσουµε, στο Κεφάλαιο 2, µια νέα µέθοδο 

αποτίµησης ελέγχων σηµαντικότητας που περιέχουν ενοχλητικές παραµέτρους, την 

µέθοδο των γενικευµένων p-values. Η µέθοδος αυτή θα αποτελέσει στα επόµενα 

κεφάλαια το σηµαντικότερο εργαλείο για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας στην 

περίπτωση διαφορετικών διακυµάνσεων µεταξύ των φαρµακοκινητικών αποκρίσεων 

των δυο µορφών του φαρµάκου.   
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ΚΕΦΑΛΑΙΟ 2ο :                

       

 

ΓΕΝΙΚΕΥΜΕΝΑ    p – values 

 

 
2.1. Εισαγωγή 

 

Η ιδέα των γενικευµένων p-values παρουσιάστηκε από τους Tsui και Weerahandi το 

1989 και αντιµετωπίζει κάποια προβλήµατα που εµφανίζονται σε ελέγχους 

σηµαντικότητας µονόπλευρων υποθέσεων της µορφής Ηο : θ θ≤ ο  έναντι Ηα: θ>θο ή της 

µορφής Ηο : θ θ≥ ο  έναντι Ηα: θ<θο, όπου θ η παράµετρος του ενδιαφέροντος µας, όταν 

παρουσιάζεται µια ενοχλητική παράµετρος η.  

Έστω Χ µια τυχαία µεταβλητή η οποία έχει συνάρτηση πυκνότητας πιθανότητας f(X| 

ξ) όπου ξ=(θ, η) είναι ένα διάνυσµα από άγνωστους παραµέτρους που υποθέτουµε ότι 

παίρνουν τιµές σε µια παραµετρική περιοχή H, θ είναι η παράµετρος που µας 

ενδιαφέρει και η  είναι ένα διάνυσµα από ενοχλητικές παραµέτρους. Έστω Ξ το 

δειγµατικό διάνυσµα και x οι παρατηρούµενες τιµές της Χ. Το πρόβληµα που µας 

ενδιαφέρει είναι να ελέγξουµε την µηδενική υπόθεση Ηο: θ ≤ θο (ή Ηο: θ θ≥ ο). 

Ασχολούµαστε κυρίως µε µονόπλευρες υποθέσεις αυτής της µορφής γιατί ως γνωστό 

από την θεωρεία ελέγχου υποθέσεων και το θεώρηµα Karlin – Rubin (Casella και 

Berger 1990 σελ 391), µόνο για σύνθετες υποθέσεις αυτής της µορφής µπορούµε να 

έχουµε οµοιόµορφα ισχυρότατο τεστ (UMP test). Γνωρίζουµε επίσης από την θεωρεία 

ελέγχων υποθέσεων ότι για τον έλεγχο µιας οποιασδήποτε µηδενικής υπόθεσης το 

καλύτερο τεστ που µπορούµε να κατασκευάσουµε είναι ένα τεστ µεγέθους α (size α

test), δηλαδή ένα τεστ µε σταθερό επίπεδο σηµαντικότητας α µε το οποίο 

πετυχαίνουµε να σταθεροποιήσουµε τα σφάλµατα τύπου Ι και ΙΙ σε µικρές τιµές. Ένας 

τέτοιος έλεγχος µε σταθερό επίπεδο σηµαντικότητας απορρίπτει την Η

 

ο αν οι 

παρατηρήσεις  x πέφτουν στην  κρίσιµη περιοχή  C η οποία έχει την µορφή C = { Χ : 

Τ(Χ) ≥  c} (ή C = { Χ : Τ(Χ)  c}), όπου c σταθερό 0  c 1 και Τ(.) είναι µια 

συνάρτηση γνωστή ως στατιστική συνάρτηση (test statistics). Η κρίσιµη περιοχή στην 

≤ ≤ ≤
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περίπτωση αυτήν είναι τέτοια ώστε το supθœΗο β(θ) = supθœΗο Pr(XœC|θ) να είναι ίσο µε 

το προκαθορισµένο επίπεδο σηµαντικότητας α. 

Παρόλα αυτά σε προβλήµατα ελέγχου που περιέχουν ενοχλητική παράµετρο η είναι 

συχνά δύσκολο ή απίθανο να εφαρµοσθούν έλεγχοι µε ορισµένο επίπεδο 

σηµαντικότητας. Σε τέτοιες περιπτώσεις ένας ερευνητής ικανοποιείται µε ένα τεστ 

επιπέδου α (level α test), δηλαδή ένα τεστ µε συνάρτηση ισχύος τέτοια ώστε 

supθ∈θοβ(θ) § α. Οπότε για τον έλεγχο της µηδενικής µας υπόθεσης Ηο µπορούµε να 

κατασκευάσουµε ένα τεστ επιπέδου α θεωρώντας κρίσιµη περιοχή βασισµένη στα 

δεδοµένα η οποία έχει µορφή : 

 

Cx = {X : T(X) ¥ T(x)}     = {X : T(X) - T(x) ¥ 0}  

( ή      Cx = {X : T(X) ≤ T(x)}     = {X : T(X) - T(x) ≤ 0}) 

 

 

 

και αποτελείται από τα δειγµατικά σηµεία Χ που είναι τουλάχιστον τόσο ακραία όσο 

είναι τα x σύµφωνα µε το συγκεκριµένο στατιστικό Τ(.). Για να είναι το τεστ αυτό 

οµοιόµορφα ισχυρό τεστ, θα πρέπει σύµφωνα µε το θεώρηµα Karlin – Rubin η 

οικογένεια κατανοµών του στατιστικού Τ(.) να έχει µονότονο λόγο πιθανοφάνειας το 

οποίο σύµφωνα µε τον Lehman (1986) σηµαίνει ότι θα πρέπει η οικογένεια κατανοµών 

του Τ(.) να είναι στοχαστικά µονότονη ως προς θ. Στην περίπτωση αυτή το p-value 

είναι : 

 

p(x)  =    supθœΗο Pr(Xœ Cx|θ)       (Casella και Berger 1990 σελ 397) 

∆ηλαδή   p(x)   = supθœ Ηο Pr(T(X) ¥T(x)θ)    ή    p(x)  =   supθœ Ηο Pr(T(X) ≤ T(x)θ)  

ανάλογα µε την φορά της µηδενικής υπόθεσης. Μικρές τιµές του p-value υποδηλώνουν 

ότι οι παρατηρήσεις x δεν στηρίζουν την Ηο , δηλαδή απορρίπτουν την Ηο. Παρόλο 

όµως που αυτή η διαδικασία εµφανίζεται να είναι πιο ευέλικτη από τους ελέγχους µε 

ορισµένο επίπεδο σηµαντικότητας , σε ότι αφορά ότι το Cx περιέχει τις παρατηρήσεις x, 

εµφανίζονται δυσκολίες σε πολυπαραµετρικά προβλήµατα. Τέτοια προβλήµατα µπορεί 

να είναι ότι το p-value εξαρτάται από το η, όπου η η ενοχλητική παράµετρος οπότε 

µπορεί να είναι δύσκολο να υπολογιστεί.   

Για να ξεπεράσουµε αυτές τις δυσκολίες θεωρούµε τη γενικευµένη µεταβλητή 

ελέγχου της µορφής Τ(Χ;x,ξ), η οποία είναι συνάρτηση όχι µόνο της τυχαίας 

µεταβλητής Χ αλλά περιλαµβάνει επίσης το παρατηρούµενο x και την παράµετρο ξ. 

Αυτή η γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου απαιτούµε να έχει τρεις ιδιότητες : 
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1. Η παρατηρούµενη γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου, η οποία ορίζεται ως 

tobs=T(x;x,ξ) να είναι ανεξάρτητη από άγνωστες παραµέτρους.  
(2.1) 

2. Η κατανοµή του Τ(Χ;x,ξ) να είναι ανεξάρτητη από την ενοχλητική 

παράµετρο η. 

3. Για δοθέν x και η η Τ(Χ;x,ξ) να είναι στοχαστικά µονότονη συνάρτηση 

του θ. 

 

Χωρίς βλάβη της γενικότητας, θεωρούµε ότι η ιδιότητα 1 µπορεί να είναι 

πλεονάζουσα, γιατί στην περίπτωση που δεν ικανοποιείται, τότε µπορούµε να ορίσουµε 

µια γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου (Χ;x,ξ) όπου : T′

 

T′ (Χ;x,ξ) = Τ(Χ;x,ξ)  - Τ(x;x,ξ) 

 

Οπότε για την (.) θα ισχύει (x;x,ξ) = 0, το οποίο είναι ανεξάρτητο του ξ και θα 

απαιτήσουµε να ισχύει για αυτήν οι ιδιότητες 2 και 3. 

T′ T′

Όπως και στις τυπικές µεταβλητές ελέγχου, η ιδιότητα 1 εγγυάται ότι έλεγχοι 

υποθέσεων που βασίζονται σε τέτοιες γενικευµένες µεταβλητές ελέγχου οδηγούν σε 

κρίσιµες περιοχές (περιοχές απόρριψης) που εξαρτώνται µόνο από τα παρατηρούµενα 

δεδοµένα. Η ιδιότητα 2 επιβάλλεται για να διασφαλίσουµε ότι ένα υποσύνολο του 

δειγµατικού χώρου τ από πιθανές τιµές της Τ µπορεί να βρεθεί για µια δοθέν τιµή του 

επιπέδου σηµαντικότητας α χωρίς να γνωρίζουµε τις παραµέτρους. Αυτή η ιδιότητα 

είναι ισοδύναµη µε την έννοια της οµοιότητας (Similarity) στους ελέγχους υποθέσεων. 

Η ποσότητα T(X;x,ξ) παίζει το ρόλο της στατιστικής συνάρτησης, η οποία όµως 

εξαρτάται από την παρατηρούµενη τιµή x και τις παραµέτρους θ και η . Εποµένως, για 

ένα γενικευµένο στατιστικό Τ(Χ;x,ξ) που ικανοποιεί τις παραπάνω ιδιότητες και 

αυξάνεται στοχαστικά ως προς θ θεωρούµε το τεστ για τον έλεγχο της Ηο: θ ≤ θ που 

βασίζεται στην γενικευµένη κρίσιµη περιοχή : 

 

Cx(ξ) = {X : T(X;x,ξ) - T(x;x,ξ) ¥ 0}= {X : T(X;x,ξ) ¥ t} 

 

Ενώ για ένα γενικευµένο στατιστικό Τ(Χ;x,ξ) που µειώνεται στοχαστικά ως προς θ 

θεωρούµε το τεστ που βασίζεται στην γενικευµένη κρίσιµη περιοχή : 

 

Cx(ξ) = {X : T(X;x,ξ) - T(x;x,ξ) ≤ 0}= {X : T(X;x,ξ) ≤ t} 
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Εποµένως, ακολουθώντας τον συνήθη ορισµό για το p-value, το p-value για αυτό το 

τεστ  είναι : 

p(x)    =  supθœ Ηο Pr(Xœ Cx(ξ)θ) 

 

και για τον έλεγχο της Ηο έναντι της Η1, αν το p-value είναι µικρό θα απορρίπτουµε την 

Ηο, ως συνήθως. Η ιδιότητα 3 εγγυάται ότι το τεστ που κατασκευάζουµε µε βάση την 

στατιστική συνάρτηση Τ(Χ;x,ξ) είναι το οµοιόµορφα ισχυρότατο τεστ (UMP test) 

επιπέδου α (level α test), αφού ως γνωστόν για να υπάρχει ένα UMP test επιπέδου α 

για ένα έλεγχο της µορφής Ηο : θ  θ≤ ο  έναντι Η1: θ>θο θα πρέπει να υπάρχει επαρκής 

στατιστικό Τ(Χ)  για το θ και η οικογένεια των σ.π.π. ή σ.π. του Τ να έχει µονότονο 

λόγο πιθανοφάνειας. Σύµφωνα µε τον Lehman (1986), αυτό σηµαίνει ότι η Τ(Χ) θα 

πρέπει να είναι στοχαστικά µονότονη συνάρτηση του θ. Η ιδιότητα 3 επίσης 

συνεπάγεται ότι η πιθανότητα  Pr(T(X;x,ξ) ¥ t) µεγαλώνει καθώς το θ – θο µεγαλώνει 

αν η Τ(.) είναι στοχαστικά αυξανόµενη, ενώ µειώνεται καθώς το θ – θο µεγαλώνει αν η 

Τ(.) µειώνεται στοχαστικά ως προς θ, οπότε έχουµε αντίστοιχα:  

 

p(x)  =   supθœΗο Pr(T(X;x,θ, η) ¥ t) =  Pr(T(X;x,θο, η) ¥ t) 

p(x)  =   supθœΗο Pr(T(X;x,θ, η) ≤  t) =  Pr(T(X;x,θο, η) ≤  t)    

  

Άρα αυτά τα p-value είναι υπολογίσιµα καθώς είναι ανεξάρτητα από την ενοχλητική 

παράµετρο.  

 

2.2. Παραγωγή γενικευµένων ποσοτήτων 

Το πρόβληµα της εύρεσης µιας κατάλληλης µεταβλητής ελέγχου είναι ένα σηµαντικό 

θέµα. Αυτή η διαδικασία µπορεί να απλοποιηθεί σηµαντικά χρησιµοποιώντας 

συνηθισµένες µεθόδους. Όπως και σε άλλα προβλήµατα εξαγωγής στατιστικών 

συµπερασµάτων, το πρόβληµα µπορεί να περιοριστεί αν κάποιος εκµεταλλευτεί την 

έννοια της επάρκειας. Όταν η οµάδα των ελαχίστων επαρκών στατιστικών αποτελείται 

από περισσότερα από ένα στατιστικά µπορούν οι έννοιες του αναλλοίωτου (invariance) 

και της οµοιότητας (similarity) να προκαλέσουν µια µεγαλύτερη µείωση του αριθµού 

των στατιστικών στα οποία µπορεί να βασισθεί η απόφαση µας. Ακόµη και µε αυτές τις 

µεθόδους, η κατασκευή µιας τέτοιας γενικευµένης µεταβλητής ελέγχου απαιτεί 
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διαισθητικότητα και κάποια ευστροφία που συνδυάζεται µε την µέθοδο της δοκιµής και 

το λάθους (trial and error). 

 

2.3. ΕΦΑΡΜΟΓΕΣ ΤΩΝ ΓΕΝΙΚΕΥΜΕΝΩΝ p-values 

 

2.3.1. Σύγκριση των µέσων τιµών δυο κανονικών κατανοµών µε άνισες 

διακυµάνσεις  - Πρόβληµα των BEHRENS & FISHER. 

 

Για να δείξουµε την ενδεχόµενη χρησιµότητα της διαδικασίας των γενικευµένων      

p-values θεωρούµε το πρόβληµα των Behrens – Fisher, το οποίο µπορεί να τυποποιηθεί 

ως ακολούθως. Ας υποθέσουµε ότι Χ1, Χ2,…, Χ  και Υ
1n 1, Υ2,…, Υ n  δυο οµάδες 

ανεξάρτητων παρατηρήσεων από τους κανονικούς πληθυσµούς Ν(µ

2

2
1,σ1 ) και Ν(µ2,σ 2

2 ) 

αντίστοιχα. Υποθέτουµε ότι τα Χ1, Χ2,…, Χ  και Υ
1n 1, Υ2,…, Υ  είναι ανεξάρτητα. 

Επιθυµούµε να ελέγξουµε την µηδενική υπόθεση  Η

2n

ο: µ1 – µ2  § 0 έναντι της 

εναλλακτικής Ηα: µ1 – µ2  > 0 βασισµένοι στα ανεξάρτητα επαρκή στατιστικά X , Y ,S  

και , τα οποία είναι εκτιµητές µεγίστης πιθανοφάνειας των µέσων µ

2
1

2
2S 1 και µ2  και των 

διακυµάνσεων σ  και σ 2
1  αντίστοιχα. Οπότε, οι κατανοµές των προηγούµενων τυχαίων 

µεταβλητών είναι:  

2
1

 

X  ~  Ν 










1

2
1

1 n
σ

,µ        ,      Y  ~  Ν 









2

2
2

2 n
σ

,µ  


 

2
1

2
11

σ
Sn

 ~ X        ,     2
1n1 − 2

2

2
22

σ
Sn

 ~ X 2
n  12 −

 

και οι τυχαίες µεταβλητές X ,  Y , S  και S  είναι ανεξάρτητες. 2
1

2
2

Έστω x , y ,  , x και y  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των 2
1s  , 2

2s X ,  Y ,  , Χ 

και Υ αντιστοίχως. Σε αυτό το πρόβληµα η παράµετρος που µας ενδιαφέρει είναι η θ = 

µ

2
1S , 2

2S

1 – µ2 και η ενοχλητική παράµετρος είναι η η = ( ) . Εποµένως, όπως 

αναφέρουν στα άρθρα τους οι Tsui και Weerahandi (1989) και ο Weerahandi (1995), η 

τυχαία ποσότητα η οποία µπορεί να χρησιµοποιηθεί ως στατιστική συνάρτηση για την 

  2
1σ , 2

2σ
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εύρεση της κρίσιµης περιοχής  Cx,y(ξ) στο πρόβληµα Behrens – Fisher και η οποία 

ικανοποιεί τις συνθήκες (2.1)  είναι η: 

                         T(X,Y; x, y,η) = ( X - Y - θ)
2
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2
2
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2
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+⋅        (2.2) 

 

η οποία έχει παρατηρούµενη τιµή :   

                    tobs =  T(x, y ;x, y, η) =  ( x  - y - θ)
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                         =  ( x  - y - θ)
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                    tobs =  T(x, y; x, y, η) =  x  - y - θ 

 

Άρα για δοθέντα  x και y η κατανοµή του T(X,Y;x, y, η) είναι ανεξάρτητη από την 

ενοχλητική παράµετρο η  και µπορεί να εκφρασθεί µε όρους τυχαίων µεταβλητών ως 

εξής : 

Τ = Ζ 
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Η τυχαία ποσότητα Τ έχει την ίδια κατανοµή µε την Ζ ( ) 2
1

2
2

2
1 VsUs + , όπου               

Ζ ~ Ν(0,1), U~ X και V ~ X 2
n , ενώ οι µεταβλητές Ζ, U  και V  είναι ανεξάρτητες, 

οπότε θα ισχύει U+V~X  και Β=

2
1n −1 12 −

1n2 −
2
n +1 VU

U
+

~ Beta 






 −−
2

1n
,

2
1n 21 . Οπότε η               

R = 
2

1
21

V)(U

2)-nZ(n

+

+ 2
1

~ t n  και µε βάση αυτή την τυχαία µεταβλητή η συνάρτηση 

πυκνότητας πιθανότητας της τυχαίας ποσότητας Τ µπορεί να εκφρασθεί ως: 

12 −n+1
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Pr( T ≤  t)  =  Pr
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όπου  είναι η σ.π.π. της t κατανοµής µε (n 1  + n  – 2) β.ε, η οποία όπως 

αναφέραµε είναι η κατανοµή που ακολουθεί η τυχαία ποσότητα R και η αναµενόµενη 

τιµή της λαµβάνεται δοθέντος ότι η τυχαία µεταβλητή Β ακολουθεί Βήτα κατανοµή. 

2nn 21
G −+ 2

Παρατηρούµε ότι η οικογένεια αθροιστικών κατανοµών της Τ(Χ,Υ;x,y,η) για δοθέν x 

και y αυξάνεται στοχαστικά ως προς θ, οπότε µε βάση την γενικευµένη αυτή µορφή 

της Τ παίρνουµε την γενικευµένη κρίσιµη περιοχή: 

 

Cx,y(θ, η) = {(X,Y) : T(X,Y;x,y,η) - T(x, y;x,y,η)  ¥ 0} 

 

 

 

η οποία αποτελείται από µια οµάδα σηµείων (X,Y), τα οποία είναι πιο ακραία ή το ίδιο 

ακραία µε το (x,y). Με βάση αυτή την κρίσιµη περιοχή µπορούµε να παράγουµε ένα p-

value το οποίο να µην εξαρτάται από την ενοχλητική παράµετρο για τον έλεγχο του 

προβλήµατος. Οπότε για το πρόβληµα του Behrens – Fisher το γενικευµένο p-value 

είναι: 

 

                              p(x)  =  Pr(T ¥ tobs θ = 0) = 1- Pr(T ≤ tobs)= 

                                   = 1- EB 
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Για πιο εύκολο και γρήγορο υπολογισµό του παραπάνω p-value µπορούµε να 

χρησιµοποιήσουµε τον ακόλουθο αλγόριθµο ο οποίος βρίσκει τον Mοnte Carlo εκτιµητή 

του γενικευµένου p-value για τα δοθέντα δεδοµένα x1,x2,…,x
1n  και y1,y 2,…,y . 

2n

 

BHMA 1: Υπολογίζουµε τα : ∑
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ΒΗΜΑ 2 : Για i = 1 ως  r : 

 Παράγουµε Ζ~Ν(0,1), U~ X  και  V~ X  2
1n −1

2
1n2 −

 Ορίζουµε την ποσότητα Τi = Ζ 
2

1
2
2

2
1

V
s

U
s












+  

 Ορίζουµε Κi = 1 αν  Τi ¥ tobs = x - y - θ, αλλιώς Κi = 0. 

ΒΗΜΑ 3 : Ορίζουµε ως γενικευµένο p-value την ποσότητα : ∑
=

r

1i
iK

r
1

 

 

2.3.2. Λόγος δυο µέσων τιµών κανονικών κατανοµών µε άνισες 

διακυµάνσεις - Πρόβληµα του Fieller  

 

Βασισµένοι στα γενικευµένα p-values µπορούµε να αναπτύξουµε ελέγχους 

υποθέσεων για την λύση του προβλήµατος του Fieller, δηλαδή για το λόγο των µέσων 

εγάλη προσοχή στο 

ριοχή της βιοχηµείας 

τα του ελεγχόµενου 

ατος εκτιµώντας τον 

αφερόµαστε για την 

  

 για την κατασκευή 

νονικών κατανοµών. 

ρήσεων των τυχαίων 

2 2
δυο κανονικών πληθυσµών. Τα τελευταία χρόνια έχει δοθεί µ

πρόβληµα του Fieller επειδή εµφανίζεται συχνά σε έρευνες στην πε

και σε βιοϊσοδυναµίες φαρµάκων. Στην βιοχηµεία η δραστικότη

παρασκευάσµατος συγκρίνεται µε αυτή του τυπικού παρασκευάσµ

λόγο των δυο µέσων τιµών. Αντιθέτως στις βιοϊσοδυναµίες ενδι

σχέση µεταξύ της δραστικότητας δυο φαρµάκων ή δυο θεραπειών.

Ο Fieller το 1954 έδωσε µια ευρείας χρήσης γενική διαδικασία

διαστηµάτων εµπιστοσύνης για το λόγο των µέσων τιµών δυο κα

Έστω Χ1,Χ2,…,Χ  και Υn 1,Υ2,…,Υ n  δυο ανεξάρτητες οµάδες παρατη
µεταβλητών Χ και Υ από δυο κανονικούς πληθυσµούς Ν(µ1,σ1 ) και Ν(µ2,σ 2 ) 
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αντίστοιχα, όπου µi, σ
2
i  άγνωστα για κάθε i =1,2. Ο Fieller ανέπτυξε ένα ακριβές 

διάστηµα εµπιστοσύνης για τον λόγο θ = µ1 / µ2 ακολουθώντας ακόλο  

διαδικασία. Για i =1, 2, …,n ορίζουµε Ζ
iθ
 = Υi – θ Χi και 

την υθη

iθ
Z  = XθY − . Το 

iθ
Z  

ακολουθεί κανονική µή µε µέση τιµ ηδέν και διακύµανση: 

 Vθ = V(

κατανο ή µ







n
1

 = 

) −

2
2  

ηθεί

−θ

θ

( )Y −i

. Επο

≤

 

XθY − ) =V ( )
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n

1i
ii θXY
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n
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( ) ([ ]θX)2Cov(Y,XVYV
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      = 
n

 
n
1 [σ  + θ2 σ –2θρ σ σ ] 

 οποία µπορεί να εκτιµ  από την: 

 

 = 

2
1 1  2

  

    =  

 

η

θV̂
1)

1
−

( )∑
n

2
θZZ  

n(n 1i
i

 
1n

1
−

(S  + 2 S –2θS ) 

που:  S  = 

2
1

2
2  1,2

=

   =  

 

2
1 n

1 ∑
=

−
n

1i

2
iY , S  = 2

2 n
1 ( )∑

=

n

1i

2
XX  1,2 n

1 ( )( )∑
=

−−
n

1i
ii XXYY  και S  = ό

 

Το θV̂  είναι ένα  αµερόληπτος εκτιµητής του Vθ, ανεξάρτ ο ό το ς ητ ς απ θZ , για τον οποίο 

ισχύει (n – 1) θV̂ /Vθ ~ X 2
1n− , oπότε η τυχαία ποσότητα  θZ / θV̂  θα ακολουθεί Student 

t κατανοµή µε n – 1 βαθµούς ελευθερίας µένως ένα 1 – α διάστηµα εµπιστοσύνης 

ια το λόγο θ προκύπτει από τα όρια: 

 

γ













−
2

2
α1,n

θ

2
θ t

v
z

:θ  

 

Στην περίπτωση οµοσκεδαστικότητας ο Koschat (1987) έδειξε ότι µεταξύ µιας 

µεγάλης οµάδας αξιοσηµείωτων διαδικασιών για τον λόγο µέσων τιµών κανονικών 

κατανοµών η λύση του Fieller είναι η µόνη η οποία δίνει ακριβής πιθανότητα κάλυψης  

για όλες τις παραµέτρους. Στην περίπτωση όµως άνισων διακυµάνσεων όπως έδειξαν οι 
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Lee και Lin (2004), η παραπάνω µέθοδος του Fieller δίνει πλατιά διαστήµατα 

εµπιστοσύνης. Για το λόγο αυτό, πρότειναν µια λύση βασισµένα στα γενικευµένα p-

va  

α

µ1 - θο µ2 οπότε µ µε να χειριστούµε αυτό το πρόβληµα ένα ψευδοπρόβλη  

Behrens – Fisher. βάση το γεγονός ότι η  

lues, η οποία απέδειξαν ότι δίνει πιο ακριβή αποτελέσµατα.    

Έστω Χ1,Χ2,…,Χ
1n  και Υ1,Υ2,…,Υ

2n  δυο ανεξάρτητες οµάδες παρατηρήσεων των 

τυχαίων µεταβλητών Χ και Υ από δυο κανονικούς πληθυσµούς Ν(µ1,σ1 ) και Ν(µ2,σ 2 ) 

αντίστοιχα, όπου µi, σ
2
i  άγνωστα για κάθε i =1,2. Θεωρούµε το πρόβληµα του ελέγχου 

υποθέσεων που αφορά την παράµετρο θ = µ1 / µ

2 2

µα

2, δηλ δή Ηο: θ≤ θο έναντι Ηα: θ>θο. Η 

υπόθεση αυτή µπορεί να µετασχηµατισθεί την Ηο*: δ ≤  0  έναντι Ηα*: δ > 0, όπου δ = 

πορού

Με 

ως 

X  - θο Y ~ Ν 
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 ελέγχου για την παραγωγή 

του γενικευµένου p-value για τον έλεγχο της Ηο*.  

 

            T(X,Y;x, y, µ1, µ2, σ , σ ) = 
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και s1,  s2  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των S1 και S2  αντίστοιχα. Η παρατηρούµενη 

ιµή της Τ είναι : 

 

tobs = T(x, y ;x, y, µ1, µ2, σ , σ ) = 

τ
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όπου y,x  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των X  και Y  αντίστοιχα. Οπότε η κατανοµή 

του Τ είναι η ίδια µε την κατανοµή του Ζ ( ) 2
1

2
2

2
o

2
1 VsθUs + , όπου Ζ ~ Ν(0, 1), U = 

2

2
11Sn

1σ
~ X και V = 2

1n −1 2

2
22Sn

ς 

2σ

ανεξάρτητες. Εφόσον η Τ είναι στοχαστικά αυξανόµενη ως προς δ το γενικευµένο p-

value για τον έλεγχο τη

~ X   και οι τυχαίες µεταβλητές Ζ , U και V είναι 

 

 µηδενικής υπόθεσης της µορφής  Ηο: δ  0  

αντι Η1: δ > 0 είναι: 

 

                          p(x)  =  Pr(T ¥ tobs| δ = 0)  
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όπου Τ = 
2

1
V)(UZ

−





 +

 την 

21 2)n(n  −+

β.ε. και είναι ανεξάρτητη από Β = 

 η οποία ακολουθεί t κατανοµή µε (n1 + n2 - 2) 

VU +   που ακολουθεί Βήτα µε παραµέτρους 

(n1 – 1)/2 κ ι (n2 – 1)/2. H  2nn 21
G −+  είναι η σ.π.π. της t 

U

α κατανοµής µε (n1 + n2 - 2) β.ε. 

και

ν ητή του γενικευµένου p-value για τα δοθέντα δεδοµένα 

x1, ,…,x  και  y1,y 2,…,y . 

 

 µε το ΕΒ  συµβολίζουµε την πρόβλεψη δοθέντος Β. 

Το παραπάνω p-value µπορεί να υπολογισθεί µε τον ακόλουθο αλγόριθµο, ο οποίος 

βρίσκει το  Mοnte Carlo εκτιµ

1n  
2nx2
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ΒΗΜΑ 2 : Για i = 1 ως  r : 

 Παράγουµε Ζ~Ν(0,1), U~ X  και  V~ X  2
1n −1

2
1n2 −

 Ορίζουµε την ποσότητα Τi = Ζ 
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+  

 Ορίζουµε Κi = 1 αν  Τi ¥ tobs = x - θο y , αλλιώς Κi = 0. 

ΒΗΜΑ 3 : Ορίζουµε ως γενικευµένο p-value την ποσότητα : ∑
=

r

1i
iK

r
1

 

 

2.3.3. Έλεγχος της µέσης τιµής λογαριθµοκανονικής κατανοµής 

 

Γνωρίζουµε ότι σε πολλές εφαρµογές της πραγµατικής ζωής οι τυχαίες µεταβλητές 

έχουν έµφυτη θετική υπόσταση. Η καταλληλότητα της λογαριθµοκανονικής κατανοµής 

έχει επιβεβαιωθεί σε πολλές από αυτές τις εφαρµογές, όπως σε βιολογικά δεδοµένα. 

Έστω Χ µια τυχαία µεταβλητή η οποία έχει λογαριθµοκανονική κατανοµή, και έστω µ 

και σ2 αντίστοιχα η µέση τιµή και η διακύµανση του ln(X), έτσι ώστε Y=ln(X)~Ν(µ, σ2). 

Πολλοί από τους παραµέτρους του ενδιαφέροντος µας που αφορούν 
λογαριθµοκανονική κατανοµή καταλήγουν να είναι συναρτήσεις που περιέχουν το µ και 

το σ2 µαζί, οπότε εµφανίζονται δυσκολίες στο να κατασκευάσουµε ακριβές και βέλτιστα 

τεστ για τις παραµέτρους αυτές. Συγκεκριµένα ο µέσος της λογαριθµοκανονικής 

κατανοµής δίνεται από τον τύπο : 

 

Ε(Χ) = Ε(exp(Y)) = exp(η)    όπου   η = µ + 
2
σ 2

 

 

Άρα είναι ολοφάνερο ότι ο υπολογισµός µιας διαδικασίας ελέγχου που αφορά την 

µέση τιµή της Χ είναι ισοδύναµος µε τον υπολογισµό της αντίστοιχης ποσότητας η. Το 

πρόβληµα της κατασκευής ελέγχων για το η διεκπεραιώθηκε από τον Land σε µια σειρά 
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από άρθρα (1971,1972,1973,1975,1988) καθώς και από πολλούς άλλους. Ωστόσο, οι 

έλεγχοι που βασίζονται στις θεωρίες αυτές είναι υποθετικοί, δηλαδή βασίζονται σε µια 

υποθετική κατανοµή, πράγµα που κάνει τις διαδικασίες αυτές κάπως δύσκολο να 

χρησιµοποιηθούν στην πράξη. Τα αριθµητικά αποτελέσµατα της µελέτης των Zhou και 

Gao (1997) έδειξαν ότι µε βάση την πιθανότητα κάλυψης, όλες αυτές οι διαδικασίες 

είναι πολύ συντηρητικές ή πολύ ανεκτές, εκτός και εάν το µέγεθος του δείγµατος είναι 

µεγάλο. Στην περίπτωση αυτή η διαδικασία του Cox (Zhou και Gao, 1997) είναι 

ικανοποιητική. Εντούτοις σε πολλές εφαρµογές όπου έχουµε λογαριθµοκανονικά 

δεδοµένα, είναι αρκετά σύνηθες φαινόµενο να απαιτούνται πορίσµατα βασισµένα σε 

µικρά δείγµατα. Οπότε, µε την χρησιµοποίηση της ιδέας των γενικευµένων p-values 

σκοπός µας είναι να παράγουµε ακριβή τεστ για το η. Ας υποθέσουµε το πρόβληµα του 

ελέγχου της  υπόθεσης          Ηο : η  η≤ ο  έναντι Ηα: η > ηο Θα αναπτύξουµε ένα τεστ 

για την υπόθεση αυτή βασισµένοι στα επαρκή στατιστικά : 

Y  = ∑
=

n

1i
iY

n
1                     S  = 2

( )
1n

YY
n

1i

2
i

−

−∑
=  

 

Επίσης συµβολίζουµε µε y  και s2 τις παρατηρούµενες τιµές του Y  και  αντίστοιχα. 

Με σκοπό να ορίσουµε p-value για τον έλεγχο της υπόθεσης Η

2S

ο, πρώτα θα ορίσουµε 

µια γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου Τ1 η οποία θα είναι µια συνάρτηση των τυχαίων 

µεταβλητών  Y  και και των παρατηρούµενων τιµών τους 2S y  και s2 , όπου Τ1 µπορεί 

να εξαρτάται από άγνωστους παραµέτρους. Ωστόσο η T1 απαιτείται να ικανοποιεί τις 

επόµενες συνθήκες: 

 

1. Η παρατηρούµενη τιµή του T1 είναι ελεύθερη από κάθε άγνωστη παράµετρο. 

2. Για η = ηο, η κατανοµή του Τ1 είναι ελεύθερη από κάθε άγνωστη παράµετρο. 

3. Η κατανοµή του Τ1 να είναι στoχαστικά αυξανόµενη µε το η.  

Οπότε µε βάση τις παραπάνω υποθέσεις ορίζουµε: 

 

        Τ1 = y - 
nS/
µY − ns/ + 2

2

2

s
S
σ

2
1

⋅ - η 

              = y - 
1n-U/

Z ns/ +
1)/(nU

s
2
1

2

2

−
⋅ - η                                                  (2.4) 

  

 29 



όπου Ζ = µ)/σY(n − ~ Ν(0,1) και είναι ανεξάρτητη από την U2 = (n-1)S2/σ2 ~ X 2
n . 1−

Έστω tobs1 η παρατηρούµενη γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου Τ1, όπου η Τ1 

ικανοποιεί τις τρεις παραπάνω υποθέσεις. Η παρατηρούµενη τιµή της Τ1  λαµβάνεται 

αντικαθιστώντας τα Y  και µε τα 2S y  και s2 αντιστοίχως στην πρώτη έκφραση της 

(2.4) και παίρνει την τιµή µηδέν. Επίσης παρατηρούµε ότι η Τ1 µειώνεται στοχαστικά µε 

το η  άρα το γενικευµένο p-value για τον έλεγχο της Ηο ορίζεται ως εξής:  

 

p(x)  =  Pr(T1 § tobs1 | η = η ο) = Pr(T1 § 0 | η = ηο) 

 

Ο έλεγχος που βασίζεται σε αυτό το γενικευµένο p-value απορρίπτει την Ηο αν αυτό 

το γενικευµένο p-value είναι µικρότερο από κάποιο προκαθορισµένο επίπεδο 

σηµαντικότητας α. Ένας εύκολος και γρήγορος υπολογισµός του παραπάνω p-value 

µπορεί να πραγµατοποιηθεί χρησιµοποιώντας τον ακόλουθο αλγόριθµο ο οποίος βρίσκει 

τον Monte Carlo εκτιµητή του γενικευµένου p-value για τα δοθέντα δεδοµένα 

x1,x2,…,xn. 
Z 1
2

κ

 

BHMA 1: Για i = 1 ως  n : Υπολογίζουµε τα :   ln(xi) 

 

BHMA 2: Υπολογίζουµε τα : ∑
=

=
n

1i
iy

n
1y  και ∑

=

−
−

=
n

1i

2
i

2 )(
1n

1
s yy  

 

ΒΗΜΑ 3 : Για i = 1 ως  r : 

 Παράγουµε Ζ~Ν(0,1) και U2~ X   2
1n−

 Ορίζουµε την ποσότητα Τi = y - 
1-nU/

ns/ +
1)/(nU

s
2 2

2

−
-  η 

 Ορίζουµε Κi = 1 αν  Τi  tobs1 =0, αλλιώς Κi = 0. ≤

r1
 

ΒΗΜΑ 4 : Ορίζουµε ως γενικευµένο p-value την ποσότητα : ∑
=1i

iK
r

 

 

.3.4. Έλεγχος της µέσης τιµής δυο λογαριθµοκανονικών κατανοµών. 

 

Στην περίπτωση της σύγκρισης των µέσων τιµών δυο λογαριθµοκανονικών 

ατανοµών ακολουθώντας την παραπάνω διαδικασία µπορούµε να παράγουµε ένα 
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ακριβές τεστ βασισµένο στην ιδέα των γενικευµένων p-values.  Έστω Χ1 και Χ2 δυο 

ανεξάρτητες λογαριθµοκανονικές τυχαίες µεταβλητές έτσι ώστε Υ1 = ln(X1) ~ N(µ1,σ 2
1 ) 

και  Υ2 = ln(X2) ~ N(µ2, σ ) και έστω : 2
2

 

η1= µ1 + 
2
σ 2

1       και        η2= µ2 + 
2
σ 2

2  

 

έτσι ώστε Ε(Χ1) = exp(η1) και Ε(Χ2) = exp(η2). Παρατηρούµε ότι για την σύγκριση των 

δυο λογαριθµοκανονικών µέσων, το πρόβληµα ανάγεται στον έλεγχο της διαφοράς η1 – 

η2. Με την χρησιµοποίηση της ιδέας των γενικευµένων p-values σκοπός µας είναι να 

παράγουµε ακριβή τεστ για τη διαφορά η1 – η2  βασισµένοι στα τυχαία δείγµατα Υ1i = 

ln(Χ1i) για i = 1, 2, …, n1 και Y 2j  = ln(Χ ) για j = 1, 2, …, n2j 2 , καθώς και στα επαρκή 

στατιστικά : 

 

1Y  = ∑
=

1n

1i
1i

1

Y
n
1

        ,        2Y  = ∑
=

2n

1j
2j

2

Y
n
1

     

 

2
1S  = 

( )
1n

YY

1

n

1i

2
11i

1

−

−∑
=   ,   S  = 2

2

( )
1n

YY

2

n

1j

2
22j

2

−

−∑
=  

 

Επίσης συµβολίζουµε µε 1y , 2y , s1
2 και s2

2 τις παρατηρούµενες τιµές των 1Y , 2Y ,   

και S  αντίστοιχα. 

2
1S

2
2

Ας θεωρήσουµε το πρόβληµα του ελέγχου της υπόθεσης  Ηο : η1  η≤ 2 έναντι          

Ηα: η1 > η2. Για τον έλεγχο της υπόθεσης αυτής βασιζόµαστε στην τυχαία ποσότητα 

(2.4) που ορίσαµε στην περίπτωση της µιας λογαριθµοκανονικής κατανοµής, ορίζουµε 

τις γενικευµένες µεταβλητές ελέγχου Τ2i, για i = 1, 2 , οι οποίες είναι συναρτήσεις των 

τυχαίων µεταβλητών iY  και  για i = 1, 2 , των παρατηρούµενων τιµών αυτών και 

εξαρτώνται από άγνωστες παραµέτρους. 

2
iS

 

         Τ2i = iy  – 
ii

ii

n/S

µY −
 si/ in  + 

2
1

2
i

2
i

S
σ

 si
2 

  

 31 



             = iy  –
1n/U

Z

ii

i

−
 si/ in  + 

2
1

1)/(nU
s

i
2
i

2
i

−
 , i =1, 2. 

 

όπου Zi = in  ( ii µY − )/σi ~ N(0, 1) και U 2
i = (ni – 1)S i  / σ 2

i  ~  X n  για i = 1, 2 και 

οι οποίες είναι επίσης ανεξάρτητες. Οπότε για τον έλεγχο της µηδενικής υπόθεσης Η

2 2
1i −

ο, 

δηλαδή για τον έλεγχο των µέσων τιµών δυο λογαριθµοκανονικών κατανοµών ορίζουµε 

την γενικευµένη µεταβλητή ελέγχου : 

 

Τ2 = Τ21 – Τ22 – (η1 – η2)   και έστω   Τ3 = Τ21 – Τ22 

 

όπου είναι εύκολο να επαληθεύσουµε ότι η Τ2 ικανοποιεί της συνθήκες της 

προηγούµενης ενότητας αντικαθιστώντας το η  µε  η1 – η2 και το ηο  µε το 0. Ακόµα 

παρατηρούµε ότι η κατανοµή του Τ2 µειώνεται στοχαστικά µε το  η1 – η2 . Έτσι το 

γενικευµένο p-value για τον έλεγχο της υπόθεσης Ηο δίνεται από τον τύπο:  

 

P(x)  =  Pr(T2  § 0 | η1 – η2 = 0) = Pr(T3  § 0) 

 

  Ένας εύκολος και γρήγορος υπολογισµός του παραπάνω p-value µπορεί να 

πραγµατοποιηθεί χρησιµοποιώντας τον ακόλουθο αλγόριθµο ο οποίος βρίσκει το Monte 

Carlo εκτιµητή του γενικευµένου p-value για τα δοθέντα δεδοµένα x11,x21,…,x 11n  και 

x12,x 22,…,x n 22
. 
BHMA 1: Για i = 1 ως  n : Υπολογίζουµε τα :   =ln(xi1) και = ln(xi2) i1y i2y

 

BHMA 2: Υπολογίζουµε τα :    ∑
=

=
1n

1i
i1

1
1 y

n
1y ,    ∑

=

=
2n

1i
i2

2
2 y

n
1y ,  

                                          ∑
=

−
−

=
1n

1i

2
i1

1

2 )(
1n

1
s 1yy1  και ∑

=

−
−

=
2n

1i

2
2i2

2

2 )(
1n

1
s yy2  

ΒΗΜΑ 3 : Για j = 1 ως  r : 

 Παράγουµε Ζ~Ν(0,1), U2~ X  και  V~ X  2
1n −1

2
1n2 −

 Για i = 1 ως 2 :   
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y
ii

ii

n/S

µY −
in  +

2
1

2
i

2
i

S
σ

≤

∑
=

r

1j
jK

r
1

 Ορίζουµε την ποσότητα :  

Τ2i = i  –  si /   si
2   

 Ορίζουµε την ποσότητα : Τj = Τ21 – Τ22 

 Ορίζουµε Κj = 1 αν  Τj  tobs =0, αλλιώς Κj = 0. 

ΒΗΜΑ 4 : Ορίζουµε ως γενικευµένο p-value την ποσότητα :  
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ΚΕΦΑΛΑΙΟ 3ο :      

 

 

 

ΠΑΡΑΛΛΗΛΟΣ ΣΧΕ∆ΙΑΣΜΟΣ (PARALLEL DESIGN) 

 

 
 

3.1 Περιγραφή παράλληλου σχεδιασµού και σύγκριση µε τον 

διασταυρούµενο 

 

Ο παράλληλος σχεδιασµός είναι ένας πλήρης τυχαιοποιηµένος σχεδιασµός, στον 

οποίο κάθε άτοµο παίρνει ένα και µόνο ένα τύπο του φαρµάκου µε τυχαίο τρόπο. Ο 

απλούστερος παράλληλος σχεδιασµός είναι ο παράλληλος σχεδιασµός δυο οµάδων, ο 

οποίος συγκρίνει δυο µορφές ενός φαρµάκου. Ένα παράδειγµα παράλληλου 

σχεδιασµού περιγράφεται στο παρακάτω σχήµα.  

 

 

 

                                                                              1η  ΟΜΑ∆Α :   Test 

 

             Άτοµο 

 

                                                                                                  2η  ΟΜΑ∆Α :   Reference Ι
Ο

Η
Σ
Η 

Τ
Υ
Χ
Α
Ι
Ο
Π

 

 

 

 

Αν και σε κλινικές δοκιµές  φάσης Ι και φάσης ΙΙ συχνά χρησιµοποιείται ο 

παράλληλος σχεδιασµός, αυτός δεν είναι κατάλληλος σε µελέτες βιοδιαθεσιµότητας και 

βιοϊσοδυναµίας. Αυτό συµβαίνει επειδή η µεταβλητότητα των παρατηρήσεων (π.χ. του 

AUC) αποτελείται από την µεταξύ και την εντός των ατόµων µεταβλητότητα, ενώ ο 

καθορισµός της βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των µορφών ενός φαρµάκου συνήθως βασίζεται 
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στην εντός των ατόµων µεταβλητότητα. Ο παράλληλος σχεδιασµός δεν είναι ικανός να 

αναγνωρίσει και να διαχωρίσει αυτές τις δυο πηγές µεταβλητότητας επειδή κάθε άτοµο 

στον παράλληλο σχεδιασµό συνήθως λαµβάνει το ίδιο φάρµακο κατά την διάρκεια 

ολόκληρης της µελέτης. Παρόλο που η ισοδυναµία των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων 

µεταξύ των διαφορετικών µορφών µπορεί να εκτιµηθεί µε αυτόν τον σχεδιασµό, η 

σύγκριση αυτή θα βασίζεται στην µεταξύ και στην εντός των ατόµων µεταβλητότητα. 

Ως αποτέλεσµα για ορισµένο αριθµό ατόµων, ο παράλληλος σχεδιασµός θα παρέχει ένα 

λιγότερο ακριβές στατιστικό συµπέρασµα για την απόκλιση της µέσης 

βιοδιαθεσιµότητας µεταξύ των διαφορετικών µορφών του φαρµάκου, σε σχέση πάντα 

µε τον διασταυρούµενο σχεδιασµό. 

Αν και ο παράλληλος σχεδιασµός δεν χρησιµοποιείται ευρέως σε µελέτες 

βιοδιαθεσιµότητας λόγω της ανικανότητας του να αναγνωρίζει και να αποµακρύνει την 

µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα από την σύγκριση µεταξύ των µορφών του 

φαρµάκου, υπάρχουν σπάνιες περιπτώσεις στις οποίες ο παράλληλος σχεδιασµός 

µπορεί να είναι πιο κατάλληλος από ότι ο διασταυρούµενος σχεδιασµός. Αν 

παραδείγµατος χάρη το συγκεκριµένο φάρµακο γνωρίζουµε ότι έχει πολύ µεγάλη 

περίοδο εξάλειψης (half-life) δεν είναι καλό να προσαρµόσουµε ένα διασταυρούµενο 

σχεδιασµό. Σε ένα διασταυρούµενο σχεδιασµό ένα ικανοποιητικό µήκος περιόδου 

εξάλειψης είναι απαραίτητο για να υπολογίσουµε τα πιθανά µεταφερόµενα 

αποτελέσµατα και τις συνέπειες του φαρµάκου, οπότε η µελέτη µπορεί να διαρκέσει 

αξιοσηµείωτα µεγάλο χρονικό διάστηµα. Αυτό µπορεί να αυξήσει τον αριθµό των 

παρατηρήσεων και να κάνει την ολοκλήρωση της µελέτης δύσκολη. Επιπλέον αν η 

µελέτη σχετίζεται µε βαριά αρρώστους ασθενείς ένας παράλληλος σχεδιασµός συνήθως 

συνιστάται έτσι ώστε η µελέτη να ολοκληρωθεί γρηγορότερα. Ως αποτέλεσµα ο 

παράλληλος σχεδιασµός µπορεί να θεωρηθεί ως εναλλακτικός του διασταυρούµενου 

σχεδιασµού αν : 

1. Η µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα συνδέεται ελάχιστα µε την εντός των 

ατόµων µεταβλητότητα. 

2. Το φάρµακο είναι ενδεχοµένως τοξικό ή έχει πολύ µεγάλη περίοδο 

εξάλειψης. 

3. Ο πληθυσµός του ενδιαφέροντος µας ενδέχεται να αποτελείται από βαριά 

αρρώστους ασθενείς. 

4. Το κόστος της αύξησης του αριθµού των ατόµων είναι πολύ µικρότερο σε 

σχέση µε το κόστος πρόσθεσης µιας πρόσθετης θεραπευτικής περιόδου.   
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3.2 Υπόθεση κανονικότητας 

 

Αρκετές φορές σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας χρησιµοποιείται ένα κανονικό µοντέλο. Σε 

αυτό το µοντέλο οι αρχικές παρατηρήσεις των δυο µορφών του φαρµάκου 

κατανέµονται κανονικά µε µέσες τιµές µΤ και µR αντίστοιχα. Το µοντέλο αυτό είναι 

διαφορετικό από το λογαριθµοκανονικό µοντέλο και η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί 

αφορά το λόγο των µέσων τιµών των κανονικών παρατηρήσεων. Για αυτό επιθυµούµε 

να ελέγξουµε την υπόθεση (1.2), ενώ δίνουµε µικρότερη βαρύτητα στην υπόθεση 

(1.3).  

 

3.2.1 Έλεγχος βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση κανονικών κατανοµών ίσων 

διακυµάνσεων σ2 µεταξύ των παρατηρήσεων των δυο µορφών του 

φαρµάκου 

 

Έστω Χ1, Χ2, … , Χ  ένα τυχαίο δείγµα από κανονικό πληθυσµό µε µέση τιµή µ
1n T και 

διακύµανση σ2, και έστω Υ1, Υ2, …, Υ
2n  ένα ανεξάρτητο τυχαίο δείγµα από ένα κανονικό 

πληθυσµό µε µέση τιµή µR και διακύµανση σ2. Η υπόθεση βιοϊσοδυναµίας που θα 

πρέπει να ελεγχθεί σε αυτήν την περίπτωση είναι η υπόθεση (1.2) δηλαδή : 

  

Ηο :   
R

Τ

µ
µ

≤  δL     ή    
R

Τ

µ
µ

≥  δU      έναντι        Ηα :  δL ≤
R

Τ

µ
µ

≤  δU            

 

όπου θεωρούµε ότι δL = 0,80  και δU = 1,20 βασισµένοι στον κανόνα 20 ο οποίος 

χρησιµοποιείται πιο συχνά, ενώ το FDA χρησιµοποιεί δ

±

L = 0,80 και δU = 1,25.  

Η παράµετρος µR  παίρνει θετικές τιµές επειδή η εκτιµούµενη τιµή, του AUC ή Cmax 

είναι θετική, οπότε η προηγούµενη υπόθεση µπορεί να ξαναπαρουσιαστεί ως εξής: 

 

                          Ηο :  µT – δL µR  0     ή     µ≤ T – δU µR  0                          (3.1) ≥

          έναντι           Ηα :  µT – δL µR > 0      ή     µT – δU µR < 0 

 

και µπορεί να χωριστεί σε δυο µονόπλευρες υποθέσεις βιοϊσοδυναµίας :  

 

Ηο1 : µT – δL µR  0     έναντι     Η≤ α1 :  µT - δL µR > 0      

                                                                                                                    (3.2)        
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Ηο2 :  µT – δU µR ≥  0     έναντι     Ηα2 :  µT – δU µR < 0 

 

Ο έλεγχος της υπόθεσης  (3.2)  παρουσιάστηκε πρώτα από τον Sasabuchi σε µια 

σειρά από άρθρα (1980, 1988α,β), ο οποίος εφάρµοσε την θεωρία του Fieller για τον 

έλεγχο της παραπάνω υπόθεσης βιοϊσοδυναµίας. Έστω X , Y  και S2 οι δυο δειγµατικοί 

µέσοι και η συνολική εκτίµηση του σ2. Ο Sasabuchi έδειξε ότι το µεγέθους α τεστ 

πιθανοφάνειας για τον έλεγχο της υπόθεσης (3.2) απορρίπτει την Ηο αν : 

 

Τ1  t≥ α,r     και     Τ2  -t≤ α,r 

 

 

όπου                    Τ1 = 

2

2
L

1

L

n
δ

n
1

S

YδX

+

−
            και              Τ2 = 

2

2
U

1

U

n
δ

n
1

S

YδX

+

−
       

και ονόµασε τον έλεγχο αυτό τεστ Τ1/Τ2 . 

 

Το τεστ Τ1/Τ2 συνήθως θεωρείται ένας έλεγχος τοµής – ένωσης (intersection-union 

test). Το σύνηθες µεγέθους α t-τεστ για τον έλεγχο της Ηο1 :  µT – δL µR  0 έναντι της 

Η

≤

α1 :  µT - δL µR > 0  είναι το τεστ που απορρίπτει την Ηο1 αν Τ1  t≥ α,r . Οµοίως το 

σύνηθες µεγέθους α t-τεστ για τον έλεγχο της  Ηο2 :  µT – δU µR  0  έναντι της Η≥ α2 :  

µT – δU µR < 0 είναι το τεστ που απορρίπτει την Ηο2 αν Τ2  -t≤ α,r. Επειδή η Ηα είναι η 

τοµή των Ηα1 και Ηα2, αυτά τα δυο t-τεστ µπορούν να συνδυαστούν χρησιµοποιώντας 

την µέθοδο της τοµής – ένωσης (intersection-union) για να πάρουµε ένα επιπέδου α 

τεστ για τον έλεγχο της Ηο έναντι της Ηα . Η  αξία αυτού του απλού µεγέθους α τεστ 

έχει ολοκληρωτικά εξετασθεί στην βιβλιογραφία ισοδυναµιών. Οι Chow και Liu το 1992 

καθώς και οι Liu και Weng το 1995 αναφέρουν µια τυπική ανάλυση του θέµατος 

ξαναγράφοντας την υπόθεση (3.1) ή (3.2) ως εξής : 

 

Ηο :  µT – µR ≤   (δL – 1) µR      ή     µT – µR  (δ≥ U – 1) µR 

                                                                                                          (3.3)                          

                έναντι             Ηα :  (δL – 1) µR  µ≤ T – µR ≤  (δU – 1) µR                                                      

 

Η υπόθεση αυτή µοιάζει µε την υπόθεση (1.3) αλλά υπάρχει µια σηµαντική διαφορά, 

στην υπόθεση (1.3) τα  θL = ln(δL)  και θU = ln(δU) ήταν γνωστές σταθερές ενώ στην 

(3.3) τα (δL – 1) µR και (δU – 1) µR είναι άγνωστοι παράµετροι. Ωστόσο η τυπική 
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διαδικασία ανάλυσης αυτής της υπόθεσης χρησιµοποιεί το TOST τεστ θέτοντας          

(δL – 1) µR στην θέση της θL για την TL και το (δU – 1) µR στην θέση του θU για την ΤU. 

Η τυπική διαδικασία αγνοεί το γεγονός ότι οι σταθερές έχουν αντικατασταθεί από 

τυχαίες µεταβλητές και συγκρίνει αυτά τα δυο στατιστικά τεστ µε τα τυπικά t-ποσοστά 

όπως στο TOST τεστ. Αυτό το τεστ θα ονοµάζεται T1
* / T2

* τεστ. Τα στατιστικά που 

χρησιµοποιούµε στην ανάλυση αυτή είναι :  

 

T1
*  =  

21

L

n
1

n
1

S

Y1)(δ-YX

+

−−
 = 

21

L

n
1

n
1

S

YδX

+

−
  =  T1 

21

2
L12

nn
δnn

+
+

 

 

       και          T2
*  =  

21

U

n
1

n
1

S

Y1)(δ-YX

+

−−
 = 

21

U

n
1

n
1

S

YδX

+

−
  =  T2 

21

2
U12

nn
δnn

+
+

 

 

Τα στατιστικά T1 και T2 κατανέµονται κατάλληλα έτσι ώστε να έχουν Student’s  t – 

κατανοµή, ενώ τα T1
* και T2

*  δεν έχουν. Το T1
*/ T2

*  τεστ είναι ένα τοµής – ένωσης 

τεστ (intersection-union) στο οποίο τα δυο τεστ έχουν διαφορετικό µέγεθος . Το τεστ 

που απορρίπτει την  Ηο1 έχει κρίσιµη περιοχή Τ1
* > tα,r  και µέγεθος : 

 

P ( Τ1
* > tα,r |µ )  =   PRLΤ µδ=














=

+
+

> RLΤrα,2
L12

21
1 µδµ t

δnn
nn

T   =  α1 < α 

Επειδή                 2
L12

21

δnn
nn

+
+  > 1 

 

Από την άλλη πλευρά, το τεστ που απορρίπτει την  Ηο2 έχει κρίσιµη περιοχή Τ2
*< -tα,r  

και µέγεθος : 

 

P ( Τ2
* < - tα,r/µ )  =   PRUΤ µδ=














=

+
+

−< RUΤrα,2
U12

21
2 µδµ t

δnn
nn

T   =  α2 > α 

 

Οπότε όπως αναφέρουν και οι Berger και Hsu (1996) το τεστ  T1
*/ T2

* για τον έλεγχο 

της υπόθεσης (3.1) έχει µέγεθος α2 > α, δηλαδή είναι ένα φιλελεύθερο τεστ.  
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3.2.2 Έλεγχος ίσων διακυµάνσεων µεταξύ των παρατηρήσεων των δυο 

µορφών του φαρµάκου 

 

Οι δύο έλεγχοι που αναφέραµε παραπάνω για τον έλεγχο την υπόθεσης λόγου µιας 

βιοϊσοδυναµίας τονίσαµε ότι µπορούν να εφαρµοστούν µόνο στην περίπτωση που οι 

διακυµάνσεις των φαρµακοκινητικών παρατηρήσεων για τις δυο µορφές των φαρµάκων 

είναι ίσες. Οπότε ένα πρώτο βήµα πριν την εφαρµογή κάποιας µεθόδου για τον έλεγχο 

της βιοϊσοδυναµίας είναι ο έλεγχος της ύπαρξης κοινής διακύµανσης σ2  που σηµαίνει 

CVT = CVR. Ένας πρόχειρος, αδρός έλεγχος της ύπαρξης κοινού σ2 µπορεί να γίνει 

εξετάζοντας τους συντελεστές µεταβλητότητας (CV ) των δυο προϊόντων, όπου CVT = 

T

T

X
S

 και CVR = 
R

R

X
S

. Σε κάθε άλλη περίπτωση θα πρέπει να εφαρµόσουµε ένα F τεστ 

για τον έλεγχο της µηδενικής υπόθεσης σΤ2 = σR
2. Για τον έλεγχο αυτό το στατιστικό 

που χρησιµοποιούµε είναι το : 

F = 
2
R

2
T

S
S

 

το οποίο ακολουθεί F κατανοµή µε n1 – 1 και  n2 – 1 βαθµούς ελευθερίας. Στην 

περίπτωση που απορρίψουµε αυτή την µηδενική υπόθεση, δηλαδή καταλήξουµε στο 

συµπέρασµα ότι οι διακυµάνσεις των δυο φαρµάκων είναι διαφορετικές, θα πρέπει να 

εφαρµόσουµε κάποια άλλη µέθοδο για το έλεγχο της βιοϊσοδυναµίας η οποία δεν θα 

στηρίζεται στην υπόθεση ίσων διακυµάνσεων. 

 

3.2.3 Έλεγχος βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση κανονικών κατανοµών  µε 

άνισες διακυµάνσεις σΤ2, σR
2 µεταξύ των παρατηρήσεων των δυο 

µορφών του φαρµάκου 

 

 Όπως αναφέραµε και σε προηγούµενο κεφάλαιο για την σύγκριση του λόγο δυο 

µέσων τιµών κανονικών κατανοµών αν και υπάρχουν πολλές µέθοδοι για την 

πραγµατοποίηση της, στην περίπτωση άνισων διακυµάνσεων, όλες σχεδόν δεν δίνουν 

ικανοποιητικά αποτελέσµατα. Οπότε όπως αποδείξαµε στο κεφάλαιο 3 βασισµένοι στα 

γενικευµένα p-values µπορούµε να αναπτύξουµε ελέγχους υποθέσεων για την λύση του 

προβλήµατος αυτού. Επειδή η υπόθεση (3.2) µπορεί να µετασχηµατισθεί στις  Ηο1*: δ1 

 0≤   έναντι Ηα1*: δ1 > 0 και Ηο2*: δ2  0≥   έναντι Ηα2*: δ2 < 0, όπου δ1 = µT – δL µR και 

δ1 = µT – δU µR µπορούµε να χειριστούµε αυτό το πρόβληµα ως ένα ψευδοπρόβληµα 
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Behrens – Fisher. Με βάση το γεγονός ότι η X  – δL Y  ~ Ν 
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δ
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σ

,δ , η οποία 

εξαρτάται από την παράµετρο δ1 του ενδιαφέροντός µας και την ενοχλητική παράµετρο 
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 και η X  – δU Y  ~ Ν 
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σ
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,δ
 , η οποία εξαρτάται από την 

παράµετρο δ2 του ενδιαφέροντός µας και την ενοχλητική παράµετρο 
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2
R

U
1

2
T

n
σ

δ
n
σ

, 

µπορούµε χρησιµοποιώντας την γενικευµένη τυχαία ποσότητα που ορίσαµε στην σχέση 

(2.3), να θεωρήσουµε ως γενικευµένες τυχαίες ποσότητες για τον έλεγχο της υπόθεσης 

βιοϊσοδυναµίας τις: 

 

T1(X,Y; x, y, µΤ, µR, σ , σ ) = 2
T

2
R









+

−−

2

2
R

L
1

2
T

1L

n
σδn

σ

δ)ΥδΧ(
2
R2

2
R

2
R2

L2
T1

2
T

2
T

Sn
sσ

δ
Sn
sσ

+⋅ + δ1 

 

       T2(X,Y; x, y, µΤ, µR, σ , σ R ) = 2
T

2









+

−−

2

2
R

U
1

2
T

2U

n
σδn

σ

δ)ΥδΧ(
2
R2

2
R

2
R2

U2
T1

2
T

2
T

Sn
sσ

δ
Sn
sσ

+⋅ + δ2 

 

 

όπου                          X  = ∑
=

1n

1i
i

1

X
n
1       ,             Y  = ∑

=

2n

1i
i

2

Y
n
1    

 

2
TS = 

( )
1

n

1i

2
i

n

XX
1

∑
=

−
        και                S  = 2

R

( )
2

n

1i

2
i

n

YY
2

∑
=

−
 

 

και sT,  sR  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των ST και SR  αντίστοιχα. Οι παρατηρούµενες 

τιµές των Τ1 και Τ2  είναι : 

 

t1obs =T1(x, y; x, y, µT, µR, σ , σ ) = 2
T

2
R









+

−−

2

2
R

L
1

2
T

1L

n
σδn

σ

δ)δx( y
2
R2

2
R

2
R2

L2
T1

2
T

2
T

sn
sσ

δ
sn
sσ

+⋅ + δ1 
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+

−−

2

2
R

L
1

2
T

1L

n
σδn

σ

δ)δx( y

2

2
R2

L
1

2
T

n
σ

δ
n
σ

+⋅ + δ1  

 

                                         = 1L δ)δx( −− y + δ1 = yLδx −  

 

t2obs = T2(x, y; x, y, µT, µR, σ , σ ) = 2
T

2
R
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σ

δ)δx( y

2

2
R2

U
1

2
T

n
σ

δ
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σ

+⋅ + δ2  

 

                                        = 2U δ)δx −− y( + δ2 = yUδx −  

 

 

όπου y,x  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των X  και Y  αντίστοιχα. Οπότε η κατανοµή 

του Τ1 και Τ2 είναι ίδια µε την κατανοµή του Ζ ( ) 2
1

2
R

2
L

2
T VsδUs + , όπου Ζ ~ Ν(0, 1),    

U = 
2
T

2
T1

σ
Sn

~ X 2
n και V = 1−1 2

R

2
R2

σ
Sn

~ X   και οι τυχαίες µεταβλητές Ζ , U και V είναι 

ανεξάρτητες. Εφόσον η Τ

2
1n2 −

≤

1 είναι στοχαστικά αυξανόµενη µε το δ1 και η Τ2 µειώνεται 

στοχαστικά µε το  δ2 το γενικευµένο p-value για τον έλεγχο της αριστερόπλευρης 

µηδενικής υπόθεσης της µορφής  Ηο1*: δ1  0  έναντι Ηα1*: δ1 > 0 είναι : 

 

                          p(x)  =  Pr(T1 ¥ t1obs| δ 

 

1 = 0)  

                                   =  Pr
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Ενώ το γενικευµένο p-value για τον έλεγχο της δεξιόπλευρης µηδενικής υπόθεσης της 

µορφής  Ηο2*: δ2 ≥  0  έναντι Ηα2*: δ2 < 0 είναι : 

 

                          p(x)  =  Pr(T2 ¥ t2obs| δ2 = 0)  

                                   =  Pr
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όπου Τ1 = Τ2 = 
2

1

21 2)n(n
V)(UZ

−







−+
+  η οποία ακολουθεί t κατανοµή µε (n1 + n2 –

2) β.ε. και είναι ανεξάρτητη από την Β = VU
U

+  που ακολουθεί Βήτα µε παραµέτρους 

(n1 – 1)/2 και (n2 – 1)/2. H  G  είναι η σ.π.π. της t  κατανοµής µε (n2nn 2 −+1 1 + n2 - 2) β.ε. 

και µε το ΕΒ  συµβολίζουµε την πρόβλεψη δοθέντος Β. Σε αναλογία µε το TOST τεστ ο 

παραπάνω έλεγχος της υπόθεσης βιοϊσοδυναµίας µπορεί να ονοµαστεί έλεγχος “∆υο 

Γενικευµένων p – values”. 

 

3.3 Υπόθεση λογαριθµοκανονικότητας 

 

Είναι σύνηθες σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας τα αρχικά δεδοµένα AUC ή Cmax να 

ακολουθούν λογαριθµοκανονική κατανοµή. Εποµένως όλη η διαδικασία ελέγχου της 

υπόθεσης βιοϊσοδυναµίας που περιγράψαµε παραπάνω διαφοροποιείται εφόσον τα 

αρχικά µας δεδοµένα δεν ακολουθούν κανονική κατανοµή που αποτελεί προϋπόθεση 

για την εφαρµογή των παραπάνω µεθόδων. 
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3.3.1 Έλεγχος βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση λογαριθµοκανονικών 

κατανοµών ίσων διακυµάνσεων σ2 µεταξύ των παρατηρήσεων των δυο 

µορφών του φαρµάκου 

  

Έστω Χ1 µια λογαριθµοκανονική ποσότητα των παρατηρήσεων του υπό έλεγχου 

φαρµάκου (Test) και έστω Υ1 = ln(X1). Οµοίως Χ2 µια λογαριθµοκανονική ποσότητα για 

το εγκεκριµένο φάρµακο (Reference) και Υ2 = ln(Χ2). Αν µε (ηT, σ2) συµβολίζουµε τις 

λογαριθµοκανονικές παραµέτρους για το Χ1 και µε (ηR, σ2) τις λογαριθµοκανονικές 

παραµέτρους για το Χ2, οι µέσοι για την υπό έλεγχο και την εγκεκριµένη µορφή είναι : 

 

µΤ = exp(ηT + 
2
1
σ2)        και      µR = exp(ηR + 

2
1
σ2) 

 

Εποµένως έχουµε :    
R

Τ

µ
µ

=
)σ

2
1

exp(η

)σ
2
1

exp(η

2
R

2
Τ

+

+
= exp[ηT + 

2
1
σ2 – (ηR + 

2
1
σ2)]  

 

                                    = exp(ηT + 
2
1
σ2 – ηR – 

2
1
σ2) = exp(ηT – ηR)  

 

Για το λόγο αυτό η υπόθεση της βιοϊσοδυναµία µετασχηµατίζεται στην:  

 

δL  ≤
R

Τ

µ
µ

 = exp(ηT – ηR)   δ≤ U 

 

η οποία είναι ισοδύναµή µε την :  ln(δL) ≤  ln[exp(ηT – ηR)]   ln(δ≤ U) 

 

                                               ή          θL ≤  ηT – ηR ≤  θU                                 (3.4) 

 

όπου θL= ln(δL) και θU= ln(δU). Έτσι η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί στην 

περίπτωση του λογαριθµοκανονικού µοντέλου µπορεί να καθοριστεί ως η υπόθεση 

(1.2) ή η υπόθεση (1.3). Συνήθως όµως η υπόθεση που χρησιµοποιείται είναι η 

υπόθεση (1.3), όπου ο έλεγχος αυτής βασίζεται στα λογαριθµισµένα δεδοµένα τα οποία 

κατανέµονται κανονικά µε µέση τιµή ηT και ηR και κοινή διακύµανση σ2. Η ισοδυναµία 

των υποθέσεων (1.2) και (1.3) εξαρτάται από την υπόθεση της ίσης διακύµανσης. Από 
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την άλλη µεριά αν µΤ και µR παριστάνουν την διάµεσο των Χ1 και Χ2 και ηΤ = ln(µΤ) ενώ 

ηR = ln(µR), τότε  ηΤ και ηR είναι οι διάµεσοι του Υ1 και Υ2 αντίστοιχα. Οπότε στην 

περίπτωση της σύγκρισης των διαµέσων οι υποθέσεις (1.2) και (1.3) είναι πάντα 

ισοδύναµες και η ανάλυση του προβλήµατος µπορεί να επιτευχθεί είτε µε την βοήθεια 

των αρχικών είτε µε την βοήθεια των λογαριθµισµένων δεδοµένων, αλλά η 

βιοϊσοδυναµία συνήθως ορίζεται σε όρους µέσης τιµής παρά σε όρους διαµέσων.  

Εποµένως στον παράλληλο σχεδιασµό, αν Χ11, Χ21, Χ31, …, Χ 1n1

2

  είναι οι ανεξάρτητες 

λογαριθµοκανονικές ποσότητες µε (ηT, σ2) για τα n1 άτοµα που λαµβάνουν το υπό 

έλεγχο φάρµακο (Test) και έστω Υ11, Υ21, Υ31, …, Υ n 11   οι λογαριθµισµένες ποσότητες 

αυτών. Οµοίως Χ12, Χ22, Χ32, …, Χ 2n2   και Υ12, Υ22, Υ32, …, Υ n2   είναι οι αρχικές και οι 

λογαριθµισµένες ποσότητες για ένα ανεξάρτητο δείγµα n2 ατόµων που λαµβάνουν το 

εγκεκριµένο φάρµακο (Reference). Επίσης αν µε 1Y  ορίζουµε το δειγµατικό µέσο των 

Υ11, Υ21, Υ31, …, Υ 1n1   και µε 2Y  ορίζουµε το δειγµατικό µέσο των Υ12, Υ22, Υ32, …, Υ n 22   

και S2 ορίζουµε την κοινή εκτίµηση του σ2 που υπολογίζεται και από τα δυο δείγµατα 

τότε : 

 

D = 1Y  - 2Y          και      SE(D) = S 
21 n

1
n
1

+  

 

όπου D είναι µια εκτίµηση της διαφοράς ηT – ηR, η οποία έχει κανονική κατανοµή µε 

µέση τιµή ηT – ηR και διακύµανση σD  . Οπότε ο έλεγχος TOST για την υπόθεση αυτή 

θα βασίζεται στα δύο παρακάτω στατιστικά : 

2

 

Τu = 

21

U21

n
1

n
1S

θYY

+

−−
  και Τ L = 

21

L21

n
1

n
1S

θYY

+

−−
 

 

Ο έλεγχος TOST για την υπόθεση (1.3) χρησιµοποιεί το κλασικό µονόπλευρο µεγέθους 

α t-test βασισµένο στο ΤL για τον έλεγχο της :   

 

                         Ηο1 : ηT –  ηR  θ≤ L      έναντι     Ηα1 :  θL < ηT – ηR                     

 

και το κλασικό µονόπλευρο µεγέθους α t-test βασισµένο στο TU για τον έλεγχο της : 
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                         Ηο2 :  ηT – ηR  θ≥ U     έναντι     Ηα2 :  ηT – ηR < θU                    

 

όπου απορρίπτει την Ηο σε επίπεδο α και ισχυρίζεται ότι τα δυο φάρµακα είναι 

βιοϊσοδύναµα αν και οι δυο έλεγχοι απορρίπτουν τις Ηο, το οποίο συµβαίνει όταν 

 

ΤU <- tα,r     και   ΤL > tα,r 

 

3.3.2 Έλεγχος βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση λογαριθµοκανονικών 

κατανοµών µε άνισες διακυµάνσεις σΤ2, σR
2 µεταξύ των παρατηρήσεων 

των δυο µορφών του φαρµάκου 

 

Όπως και στην περίπτωση των κανονικών κατανοµών έτσι και στην περίπτωση των 

λογαριθµοκανονικών κατανοµών πριν εφαρµόσουµε τον παραπάνω έλεγχο TOST θα 

πρέπει να ελέγξουµε την ύπαρξη ίσων διακυµάνσεων µεταξύ των παρατηρήσεων των 

δυο φαρµάκων. Στην περίπτωση άνισων διακυµάνσεων δεν µπορούµε να εφαρµόσουµε 

την παραπάνω µέθοδο, οπότε παράγουµε ένα ακριβές τεστ για τον έλεγχο της 

υπόθεσης βιοϊσοδυναµίας βασισµένοι στην ιδέα των γενικευµένων p-values. Οπότε 

έστω Χ1 µια λογαριθµοκανονική ποσότητα των παρατηρήσεων του υπό έλεγχου 

φαρµάκου (Test) και  Υ1 = ln(X1). Οµοίως έστω Χ2 µια λογαριθµοκανονική ποσότητα για 

το εγκεκριµένο φάρµακο (Reference) και Υ = ln(X2), αν µε (ηT, σ ) συµβολίζουµε τις 

λογαριθµοκανονικές παραµέτρους για το Χ

2
T

1 και µε (ηR, σ
2
R ) τις λογαριθµοκανονικές 

παραµέτρους για το Χ2. Οι µέσοι για την υπό έλεγχο και την εγκεκριµένη µορφή 

δίνονται από τους τύπους : 

 

µΤ = exp(ηT + 
2
1
σ )        και      µ2

T R = exp(ηR + 
2
1
σ R ) 2

Εποµένως έχουµε :    
R

Τ

µ
µ

=
)σ

2
1

exp(η

)σ
2
1

exp(η

2
RR

2
TΤ

+

+
= exp[ηT + 

2
1
σ 2  -(ηT R + 

2
1
σ 2

R )]  

 

                                     

Για το λόγο αυτό η υπόθεση της βιοϊσοδυναµίας:  
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δL  ≤
R

Τ

µ
µ

 = exp[ηT + 
2
1
σ  -(η2

T R + 
2
1
σ )]  δ2

R ≤ U 

 

είναι ισοδύναµή µε την :  ln(δL)  ln{exp[η≤ T + 
2
1
σ  -(η2

T R + 
2
1
σ 2

R )]}   ln(δ≤ U) 

 

               ή                        θL ≤  ηT + σ  -(η2
T R + σ 2

R )  θ≤ U                                

 

όπου θL= ln(δL) και θU= ln(δU). Έτσι η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί στην 

περίπτωση του λογαριθµοκανονικού µοντέλου µε άνισες διακυµάνσεις µπορεί να 

χωριστεί σε δυο µονόπλευρες υποθέσεις βιοϊσοδυναµίας : 

 

    Ηο1 : ηT + 
2
1
σ  -(η2

T R + 
2
1
σ 2

R )  θ≤ L      έναντι     Ηα1 :  θL < ηT + 
2
1
σ  -(η2

T R + 
2
1
σ 2

R )     

 

    Ηο2 :  ηT + 
2
1
σ 2  -(ηT R + 

2
1
σR ) ≥  θ2

U    έναντι     Ηα2 :  ηT + 
2
1
σ  -(η2

T R + 
2
1
σ )< θ2

R U      

 

Θέτοντας  η1 = ηT + 
2
σ 2

T  και  η2 = ηR + 
2
σ 2

R  οι παραπάνω υποθέσεις γίνονται: 

 

 

Ηο1 : η θ21 η− ≤ L έναντι Ηα1 :  > θ21 ηη − L 

             και    Ηο2 : η θ21 η− ≥ L έναντι Ηα2 :  < θ21 ηη − U
 

 

 Εφόσον τα δεδοµένα µας στην περίπτωση αυτή ακολουθούν λογαριθµοκανονική 

κατανοµή µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε τις γενικευµένες µεταβλητές ελέγχου που 

παρουσιάσαµε στο κεφάλαιο 2 για την σύγκριση δυο λογαριθµοκανονικών κατανοµών. 

Οπότε µε βάση το γεγονός ότι η 1Y  ~ Ν ( )2
TΤ σ,η , η οποία εξαρτάται από την 

παράµετρο ηΤ του ενδιαφέροντός µας και την ενοχλητική παράµετρο σ  και ότι η 2
T 2Y  ~ 

Ν ( )2
RR σ,η , η οποία εξαρτάται από την παράµετρο ηR του ενδιαφέροντός µας και την 

ενοχλητική παράµετρο , τότε µπορούµε να θεωρήσουµε τις γενικευµένες τυχαίες 

ποσότητες :  

2
Rσ
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         Τ1(Υ1; y1, µΤ,σ )  = 2
T 1y  – 

1T

T1

n/S

ηY −
 sΤ/ 1n  + 

2
1

2
T

2
T

S
σ

 sΤ2 

 

                                   = 1y  – 
11 −nU/

Z T  sΤ/ 1n  + 
2
1

1)/(nU
s

1
2

2
T

−
  

 

         Τ2(Y2; y 2, µR, σ
2
R )  = 2y  – 

2R

R2

n/S

ηY −
 sR/ 2n  + 

2
1

2
R

2
R

S
σ

 sR
2 

 

                                  = 2y  – 
1−2

R

nV/

Z
 sR/ 2n  + 

2
1

1)/(nV
s

2
2

2
R

−
  

 

όπου                               1Y  = ∑
=

1n

1i
1i

1

Y
n
1       και      2Y  = ∑

=

2n

1i
2i

2

Y
n
1   ,      

                                     S = 2
T

( )
1

n

1i

2
1i1

n

YY
1

∑
=

−
     και       = 2

RS
( )

2

n

1i

2
2i2

n

YY
2

∑
=

−
 

 

και sΤ,  sR  είναι οι παρατηρούµενες τιµές των ST και SR  αντίστοιχα. Οι παρατηρούµενες 

τιµές των Τ1 και Τ2 είναι : 

 

t1obs = Τ1(y 1; y 1, µΤ,σ )  = 2
T 1y  – 

1T

T1

n/s

η−y
 sΤ/ 1n  + 

2
1

2
T

2
T

s
σ

 sΤ2 

                                    = 1y  – ( T1 η−y ) + 
2
1 2

Tσ  

                                    = 1y  – T1 η+y  + 
2
1 2

Tσ = ηT + 
2
1 2

Tσ  = η1 

 

t2obs = Τ2(y 2; y 2, µR, σ )  = 2
R 2y  – 

2R

R2

n/s

η−y
 sR/ 2n  + 

2
1

2
R

2
R

s
σ

 sR
2 

                                     = 2y  – ( R2 η−y )+
2
1 2

Rσ  

                                     = 2y  – R2 η+y  + 
2
1 2

Rσ = ηR + 
2
1 2

Rσ  = η2 
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όπου Zτ = 1n ( T1 ηY − )/σT ~ N(0, 1), ZR = 2n ( R2 ηY −

2
1n2 −

)/σR ~ N(0, 1), U = (n2
1 – 1) 

S 2 /σ  ~ X  και V 2 = (nT
2
T

2
1n1 − 2 – 1)S R  / σ  ~ X  και οι οποίες είναι επίσης 

ανεξάρτητες. Οπότε για τον έλεγχο των µηδενικών υποθέσεων Η

2 2
R

ο1 και Ηο2  ορίζουµε τις 

γενικευµένες τυχαίες ποσότητες: 

ΤL = Τ1 – Τ2 – ( η ) + θ21 η− L           και      ΤU = Τ1 – Τ2 – ( ) + θ21 ηη − U 

οι οποίες έχουν παρατηρούµενες τιµές ανεξάρτητες από τις ενοχλητικές παραµέτρους. 

 

ΤLobs = Τ1obs – Τ2obs – ( ) + θ21 ηη − L  =  – ( ) + θ21 ηη − 21 ηη − L  =  θL 

  και       ΤUobs = Τ1obs – Τ2obs – ( ) + θ21 ηη − U  = – ( ) + θ21 ηη − 21 ηη − U  =  θU       

 

και παρατηρούµε επίσης ότι µειώνονται στοχαστικά µε . Άρα το γενικευµένο  p-

value για τον έλεγχο της υπόθεσης Η

 21 ηη −

ο1 δίνεται από τον τύπο:  

 

p(x)  =  Pr(TL  § θ )

 

 

 

 

 

 

 

 

L | = θ 21 ηη − L   

Ενώ για τον έλεγχο της µηδενικής υπόθεσης Ηο2 έχουµε  το γενικευµένο p-value : 

  p(x)  =  Pr(TU  ≥ θU | = θ 21 ηη − U)  
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ΚΕΦΑΛΑΙΟ 4ο : 

 

 

 

∆ΙΑΣΤΑΥΡΟΥΜΕΝΟΣ  ΣΧΕ∆ΙΑΣΜΟΣ 

(CROSSOVER DESIGN) 

 
 

 

Ο διασταυρούµενος σχεδιασµός είναι ένας τροποποιηµένος, τυποποιηµένος 

σχεδιασµός µπλοκ στον οποίο κάθε µπλοκ λαµβάνει περισσότερες από µια µορφές ενός 

φαρµάκου σε διαφορετικές χρονικές περιόδους. Ένα µπλοκ µπορεί να αποτελείται από 

ένα άτοµο ή µια οµάδα από άτοµα. Τα άτοµα του κάθε µπλοκ λαµβάνουν µια 

διαφορετική ακολουθία των µορφών του φαρµάκου. Ένας διασταυρούµενος 

σχεδιασµός καλείται ολοκληρωµένος διασταυρούµενος σχεδιασµός (Complete 

Crossover Design) εάν κάθε ακολουθία (sequence) περιέχει κάθε µια από τις 

διαφορετικές µορφές του φαρµάκου. Σε ένα διασταυρούµενο σχεδιασµό, δεν είναι 

απαραίτητο ο αριθµός των µορφών σε κάθε ακολουθία να είναι µεγαλύτερος ή ίσος µε 

τον αριθµό των µορφών που θέλουµε να συγκρίνουµε. Θα αναφερόµαστε σε ένα 

διασταυρούµενο σχεδιασµό ως  g x p διασταυρούµενο σχεδιασµό αν έχουµε g 

ακολουθίες (sequence) από µορφές οι οποίες δίνονται σε p διαφορετικές χρονικές 

περιόδους. Για µελέτες βιοδιαθεσιµότητας και βιοϊσοδυναµίας, ο διασταυρούµενος 

σχεδιασµός θεωρείται ευνοϊκότερος από το FDA λόγω των παρακάτω πλεονεκτηµάτων:  

  

 

1. Κάθε άτοµο χρησιµοποιείται σαν το δικό του control. Αυτό µας επιτρέπει µια εντός 

των ατόµων σύγκριση µεταξύ των µορφών. 

 

2. Αποµακρύνει την µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα από την σύγκριση µεταξύ των 

µορφών. 
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3. Με µια κατάλληλη τυχαιοποίηση των ατόµων στις διαφορετικές ακολουθίες 

(sequence) των µορφών του φαρµάκου, ο σχεδιασµός αυτός µας παρέχει την 

καλύτερη αµερόληπτη εκτίµηση για την διαφορά (ή το λόγο) µεταξύ των µορφών. 

 

4.1 Περίοδος Εξάλειψης  και Μεταφερόµενες επιδράσεις 

 

Είναι χρήσιµο να παρουσιάσουµε την έννοια της περιόδου εξάλειψης  (washout 

period) και της µεταφερόµενης επίδρασης (carryover effect)  σε ένα 

διασταυρούµενο σχεδιασµό, επειδή η παρουσία του µεταφερόµενου αποτελέσµατος 

επιδρά στα στατιστικά συµπεράσµατα της βιοδιαθεσιµότητας µεταξύ των διαφορετικών 

µορφών του φαρµάκου.  

  

 

   

  

 

  Ως περίοδος εξάλειψης (washout period) ορίζεται η ενδιάµεση περίοδος 

µεταξύ δυο περιόδων θεραπείας, µε την οποία τα αποτελέσµατα της λήψης του ενός 

φαρµάκου δεν µεταφέρονται στην επόµενη θεραπευτική περίοδο. Σε ένα 

διασταυρούµενο σχεδιασµό η  περίοδος εξάλειψης (washout period) θα πρέπει να είναι 

αρκετά µεγάλη ώστε τα αποτελέσµατα του φαρµάκου να εξαλείφονται και να µην 

υπάρχει µεταφερόµενη επίδραση από την µια θεραπευτική περίοδο στην επόµενη. Η 

περίοδος εξάλειψης εξαρτάται από την φύση του φαρµάκου. 

Αν το φάρµακο έχει µεγάλη περίοδο µισής–ζωής (half–life) ή αν η περίοδος 

εξάλειψης µεταξύ των θεραπευτικών περιόδων είναι πολύ µικρή, τα αποτελέσµατα του 

φαρµάκου µπορούν να συνεχιστούν και µετά το τέλος της περιόδου της δόσης. Οπότε 

στην επόµενη περίοδο είναι απαραίτητο να ξεχωρίσουµε την κύρια επίδραση του 

φαρµάκου (direct drug effect) από την µεταφερόµενη επίδραση (carryover effect). Η 

κύρια επίδραση ενός φαρµάκου  (direct drug effect) είναι το αποτέλεσµα του 

φαρµάκου που έχουµε κατά την διάρκεια της περιόδου στην οποία το φάρµακο δίνεται. 

Αντίθετα η µεταφερόµενη επίδραση ενός φαρµάκου (carryover effect) είναι το 

αποτέλεσµα του φαρµάκου που συνεχίζεται  και µετά το τέλος της περιόδου που 

δίνεται η δόση. Οι µεταφερόµενες επιδράσεις οι οποίες κρατούν µόνο µια περίοδο 

θεραπείας ονοµάζονται πρώτης τάξης µεταφερόµενες επιδράσεις (first – order  

carryover effects). Ένα φάρµακο λέµε ότι µπορεί να έχει c – τάξης µεταφερόµενες 

επιδράσεις  αν οι µεταφερόµενες επιδράσεις διαρκούν c θεραπευτικούς περιόδους. Σε 

µελέτες βιοϊσοδυναµίας και µελέτες βιοδιαθεσιµότητας, είναι πιθανόν τα αποτελέσµατα 

να µεταφέρονται σε περισσότερες από µια περιόδους, για το λόγο αυτό χρησιµοποιούµε 

περιόδους εξάλειψης µε κατάλληλο µήκος. 
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4.2 Στατιστικό Μοντέλο - ∆ιασταυρούµενος σχεδιασµός για δυο µορφές 

ενός φαρµάκου 

 

Στο διασταυρούµενο σχεδιασµό επειδή οι κύριες επιδράσεις (direct drug effects) 

µπορεί να συγχέονται µε τις µεταφερόµενες επιδράσεις, είναι σηµαντικό να 

αποµακρύνουµε τις µεταφερόµενες επιδράσεις από την σύγκριση εφόσον αυτό είναι 

εφικτό. Για να λάβουµε υπόψη µας αυτές τις επιδράσεις χρησιµοποιούµε το παρακάτω 

µοντέλο. Έστω Yijk η απόκριση του i–οστού ατόµου που ανήκει στην  k–οστή 

ακολουθία και στην j–οστή περίοδο, τότε σύµφωνα µε τους Chow και Liu (1992) και 

Senn (2003): 

 

 

                                         Yijk = µ + Si k + P  + Fj
 

 

j k + C(j -1,k) + eijk                      (4.1)            

                     

όπου : 

µ = ο γενικός µέσος όρος  

Sik = η τυχαία επίδραση του i-οστού ατόµου στην k–οστή ακολουθία. 

Pj = η σταθερή επίδραση της j–οστής περιόδου, όπου j = 1, 2,…, p και ∑  = 0 
j

jP

Fjk = η σταθερή κύρια επίδραση του φαρµάκου (formulation) στην k–οστή ακολουθία 

(sequence) το οποίο χορηγείται στην περίοδο j και = 0. ∑ jkF

C(j – 1,k) = η σταθερή πρώτης τάξης µεταφερόµενη επίδραση (carryover effect) του 

φαρµάκου στην k–οστή ακολουθία (sequence) το οποίο χορηγείται κατά την j – 

1  περίοδο και C(0,k) = 0,  = 0. ∑ k)1, - (jC

eijk = το εντός ατόµου τυχαίο σφάλµα κατά την παρατήρηση Yijk 

 

Όπως έχει αναφερθεί, στην εργασία αυτή ασχολούµαστε κυρίως µε την σύγκριση 

δυο µορφών ενός φαρµάκου, της υπό έλεγχο (T) και της εγκεκριµένης (R)  µορφής του 

φαρµάκου. Το πιο συχνά χρησιµοποιηµένο στατιστικό µοντέλο για τον έλεγχο της 

µέσης βιοϊσοδυναµίας µεταξύ δυο µορφών ενός φαρµάκου είναι ένας δυο ακολουθιών, 

δυο περιόδων διασταυρούµενος σχεδιασµός. Ο σχεδιασµός αυτός αναφέρεται ως 2 x 2 

διασταυρούµενος σχεδιασµός. Σε ένα τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό κάθε 

άτοµο κατατάσσεται τυχαία είτε στην ακολουθία RT ή στην ακολουθία TR, σε δυο 

περιόδους δόσης. Με άλλα λόγια, τα άτοµα µέσα στην ακολουθία RT (ή TR) λαµβάνουν 
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τον τύπο R (ή Τ) στην πρώτη περίοδο δόσης και τον τύπο Τ (ή R) στην δεύτερη 

περίοδο δόσης. Οι περίοδοι δόσης χωρίζονται από µια περίοδο εξάλειψης (washout 

period) συγκεκριµένου µήκους. Παρόλο που ο διασταυρούµενος σχεδιασµός είναι µια 

διαφορετική εκδοχή του σχεδιασµού Λατινικών τετραγώνων, ο αριθµός των 

διαφορετικών µορφών ενός φαρµάκου σε ένα διασταυρούµενο σχεδιασµό δεν είναι 

απαραίτητα ίσος µε τον αριθµό των περιόδων. Οι σχεδιασµοί αυτού του τύπου 

ονοµάζονται µεγαλύτερης τάξης διασταυρούµενοι  σχεδιασµοί.                                                         

 
 
 

j
 

 

Το παραπάνω γενικό γραµµικό µοντέλο (4.1) του διασταυρούµενου σχεδιασµού 

µπορεί να χρησιµοποιηθεί για να περιγραφεί ο τυπικός 2 x 2 διασταυρούµενος 

σχεδιασµός, για τον οποίο θα έχουµε :  

                                                                                              Περίοδος  

                             

 

 

                                                            Ακολουθία  1η        

Άτοµα  
                                                  
                                                             Ακολουθία  2η       Ο

 
 

 

 

 

Ι
Η
Σ
Η 

Τ
Υ
Χ
Α
Ι
Ο
Π

Ι

 

                                      Yijk = µ + Si k + P  + Fj k + C(j –1,k) + eijk

Σε ένα τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό υπάρχουν

φαρµάκου, οπότε αν η µορφή που δίνεται στην πρώτη περίοδο

είναι η εγκεκριµένη µορφή του φαρµάκου τότε : 

 

Fj k =               




≠
=

jkαν,F
jkαν,F

T
R 1kγια =

 

Ενώ το C(j–1 ,k) είναι η επίδραση που µεταφέρεται από την περίο

j της ακολουθίας k. Για ένα τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχε

επίδραση µπορεί να εµφανιστεί µόνο στην δεύτερη περίοδο.
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  R                          T 
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W
a 
s 
h 
o 
u 
t 

                           (4.2) 

 µόνο δυο µορφές του 

 της πρώτης ακολουθίας 

 ,2

δο (j – 1) στην περίοδο 

διασµό η µεταφερόµενη 

 Θα συµβολίζουµε την 



µεταφερόµενη επίδραση της εγκεκριµένης µορφής του φαρµάκου από την 1η περίοδο 

στην 2η της πρώτης ακολουθίας µε CR , ενώ της δεύτερης ακολουθίας µε CΤ, οπότε: 

C(j–1,k) =  




==
==

2j2,kαν,C
2j1,kαν,C

T
R

 

Τέλος παρατηρούµε ότι αυτό το µοντέλο περιέχει ορισµένες επιδράσεις (fixed 

effects) όπως την επίδραση της περιόδου, τις κύριες επιδράσεις των φαρµάκων και τις 

µεταφερόµενες επιδράσεις. 

 

4.3 Υπόθεση κανονικότητας 

 

Στο παραπάνω γενικό στατιστικό µοντέλο του διασταυρούµενου σχεδιασµού 

υποθέτουµε ότι τα {Sik} είναι ανεξάρτητα και ισόνοµα κατανεµηµένα µε µέση τιµή 0 και 

διακύµανση σ και {e2
s ijk} είναι ανεξάρτητα κατανεµηµένα µε µέση τιµή 0 και διακύµανση 

σ 2 , όπου t = 1, 2,…,L , και L  ο αριθµός των διαφορετικών µορφών του φαρµάκου που 

θέλουµε να συγκρίνουµε. Επίσης τα {S

t

ik} και τα {eijk} υποθέτουµε ότι είναι αµοιβαίως 

ανεξάρτητα. Η εκτίµηση του σ 2
s  συνήθως χρησιµοποιείται για να εξηγήσουµε την 

µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα, ενώ η εκτίµηση των σ  χρησιµοποιούνται για να 

προσδιορίσουµε την εντός των ατόµων µεταβλητότητα για τον τύπο t του φαρµάκου. 

∆ηλαδή ισχύει S

2
t

ik ~ Ν(0, σ ) και e2
s ijk ~ Ν(0, σ 2 ) για κάθε t = 1, 2,…, L. t

Έστω .1kY , .2kY ,…, .pkY  οι παρατηρούµενοι µέσοι των περιόδων στην k–οστή 

ακολουθία, όπου .jkY = 
kn
1 ∑

=

kn

1i
ijkY , j=1, 2, …, p   και   k = 1,2,…,g. Κάτω από την 

υπόθεση της κανονικότητας οι µεταφερόµενες επιδράσεις και οι άλλες ορισµένες 

επιδράσεις, όπως η κύρια επίδραση του φαρµάκου (direct drug effect) και η επίδραση 

της περιόδου (period effect), µπορούν να εκτιµηθούν βασισµένοι στους p µέσους 

των περιόδων, εφόσον υπάρχουν p – 1 βαθµοί ελευθερίας µεταξύ αυτών των 

µέσων, οι οποίοι µπορούν να αναλυθούν ως εξής :  

⋅g

⋅g

(g p – 1) = (p – 1) +(g – 1) + (p – 1)(g – 1) ⋅
 

όπου οι (p – 1) β.ε αποδίδονται στην επίδραση της περιόδου (period), οι (g – 1) β.ε 

αποδίδονται στην επίδραση της ακολουθίας (sequence) και οι (p – 1)(g – 1) β.ε. 

συνδέονται µε την αλληλεπίδραση της ακολουθίας µε την περίοδο. Οι (p – 1)(g – 1) 
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β.ε. έχουν σηµαντικό ενδιαφέρον γιατί διατηρούν την πληροφορία που συνδέεται µε 

την κύρια επίδραση του φαρµάκου και τις µεταφερόµενες επιδράσεις. Για παράδειγµα 

σε ένα 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό υπάρχουν 3 β.ε. που συνδέονται µε τους 4 

µέσους jkY⋅ , ένας για την επίδραση της ακολουθίας, ένας για την επίδραση της 

περιόδου και ένας για την αλληλεπίδραση της ακολουθίας µε την επίδραση της 

περιόδου, η οποία στην πραγµατικότητα είναι η κύρια επίδραση του φαρµάκου όταν 

δεν υπάρχουν µεταφερόµενες επιδράσεις. 

Μια εντός του ατόµου γραµµική αντίθεση για την k–οστή ακολουθία ορίζεται ως 

ένας γραµµικός συνδυασµός των  k1Y⋅  , k2Y⋅ ,…, . Οπότε για µια γραµµική αντίθεση 

της µορφής : 

pkY⋅

 = c1 k1Y⋅ + c2 k2Y⋅ +… + cp ,      όπου = 0 pkY⋅ ∑ ic

 
µπορεί να δειχθεί ότι η µεταβλητότητα της συνδέει µόνο την εντός των ατόµων 

µεταβλητότητα σ 2 , t = 1, 2, …, L. Με αυτόν τον τρόπο µπορούµε να βγάλουµε 

στατιστικά συµπεράσµατα για τις σταθερές επιδράσεις (fixed effects), όπως οι κύριες 

επιδράσεις, οι επιδράσεις των περιόδων και οι µεταφερόµενες επιδράσεις βασισµένοι 

στις εντός των ατόµων µεταβλητότητες χρησιµοποιώντας κατάλληλη γραµµική 

αντίθεση αυτών των pg µέσων. 

t

⋅

Για τον τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό κάτω από τις παραπάνω υποθέσεις 

οι δυο αποκρίσεις για το i–οστό άτοµο σε κάθε ακολουθία είναι : 

 

Ακολουθία  1η                     Υi11 = µ +  Si1 + P1 + F1 + ei11   

Υi21 = µ +  Si1 + P2 + F2 + C1 + ei21   

Ακολουθία  2η                     Υi12 = µ +  Si2 + P1 + F2 + ei12   

Υi22 = µ +  Si2 + P2 + F1 +  C2 +  ei22   

 

όπου P1 + P2 = 0,  F1 + F2 = 0  και  C  + C2 = 0  1

 

Καθότι για κάθε άτοµο, παρατηρούνται ένα ζεύγος αποκρίσεων στην 1η και 2η περίοδο, 

µπορούµε να θεωρήσουµε ένα διµεταβλητό διάνυσµα Υik = (Yi1k , Yi2k)  µε i = 1, 2, …, 

nk  και k = 1, 2, για το οποίο το Yik είναι ανεξάρτητα κατανεµηµένο µε την ακόλουθη 

µέση τιµή και πίνακα συνδιακυµάνσεων : 
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Ακολουθία  1η           α1 =  =   
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όπου  Var(Υi11) = Var(µ +  Si1 + P1 + F1 + ei11 )  

0 0 0 

                      = Var(µ) +  Var(Si1) + Var(P1) + Var(F1) + Var(ei11 ) 

                      = σ  + σ 2
1  2

s

Var(Υi21) = Var(µ +  Si1 + P2 + F2 + C1+ ei21 )  

                      = Var(µ) +  Var(Si1) + Var(P2) + Var(F2) + Var(C1) + Var(ei21 ) 
0 0 0 0 

                      = σ  + σ 2
2  2

s

Άρα                                           Σ1 =                                 (4.3) 
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Οµοίως για την :  

 

Ακολουθία  2η           α2 =            Σ
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Στους παραπάνω πίνακες συνδιακυµάνσεων παρατηρούµε ότι η εντός του ατόµου 

µεταβλητότητα διαφέρει µεταξύ των διαφορετικών µορφών του φαρµάκου. Αν όµως 

σ 2
1  = σ  = σ  τότε  έχουµε Σ2

2
2
e 1 = Σ2 = Σ, όπου : 

 

Σ =  












+
+
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4.3.1 Στατιστική συµπερασµατολογία για τις επιδράσεις σε ένα τυπικό 2x2 

διασταυρούµενο σχεδιασµό 

 

Όταν σε µια µελέτη βιοϊσοδυναµίας  εµφανίζονται µεταφερόµενες επιδράσεις, 

δηλαδή  C1  0 και C≠ 2  0, ένας  τυπικός 2 x 2 διασταυρούµενος σχεδιασµός µπορεί να 

µην είναι εφικτός, γιατί υπάρχει περίπτωση να µην µπορεί να µας παρέχει εκτιµήσεις για 

κάποιες ορισµένες επιδράσεις. Για παράδειγµα η επίδραση της ακολουθίας υπάρχει 

περίπτωση να µην µπορεί να εκτιµηθεί ξεχωριστά γιατί είναι συγχυσµένη (confounded) 

µε κάθε µεταφερόµενη επίδραση. Για την σύγκριση των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων των 

δυο µορφών του φαρµάκου επιθυµούµε να εκτιµήσουµε και να χωρίσουµε αυτές τις 

επιδράσεις από τις κύριες επιδράσεις των φαρµάκων.  

≠

Στην πράξη, όµως για τις µελέτες βιοδιαθεσιµότητας και βιοϊσοδυναµίας υποθέτουµε 

(α) ότι δεν υπάρχει επίδραση της περιόδου (period effect)  και (β) ότι δεν υπάρχει 

µεταφερόµενη επίδραση (carryover effect). Αυτό συµβαίνει γιατί µια προσεγµένη 

µελέτη µπορεί να εξαλείψει την πιθανή επίδραση της περιόδου (period effect) ενώ 

παράλληλα µπορεί να επιλεγεί περίοδος εξάλειψης (washout period) µε κατάλληλο 

µήκος έτσι ώστε να µην υπάρχει µεταφερόµενη επίδραση από την προηγούµενη  

περίοδο στην επόµενη. Συχνά όµως η επίδραση της περιόδου και η µεταφερόµενη 

επίδραση µπορεί να εξακολουθεί να εµφανίζεται. Η παρουσία της µεταφερόµενης 

επίδρασης µπορεί να αυξήσει την πολυπλοκότητα της στατιστικής ανάλυσης για την 

αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των δυο µορφών. Το σωστό θα ήταν να 

πραγµατοποιήσουµε κάποια πρωταρχικά τεστ για την παρουσία της επίδρασης της 

περιόδου ή της µεταφερόµενης επίδρασης πριν συγκρίνουµε την µέση 

βιοδιαθεσιµότητα των µορφών. 

 

4.3.1.1 Μεταφερόµενες επιδράσεις των φαρµάκων 

 

Για την αποτίµηση των µεταφερόµενων επιδράσεων είναι χρήσιµο να θεωρήσουµε 

το παρακάτω άθροισµα των αποκρίσεων κάθε ατόµου  σε κάθε ακολουθία. 

Uik = Yi1k + Yi2k     i = 1,2,…,nk ,   k =1,2 

Η αναµενόµενη τιµή και η διακύµανση για το Uik είναι : 

Ε(Uik) =   =    








=+

=+

2kγια),E(Y)E(Y

1kγια),E(Y)E(Y

i22i12

i21i11









=++++++
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1kγια,CFPµFPµ

21221
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Ε(Uik) = 
       γιατί   P





=+

=+

2kγια,C2µ

1kγια,C2µ

2

1

1 +P2 = 0 και F1 +F2  = 0 

  σ 2
u = V(Uik) = V(Yi 1k + Yi 2k) =  V(Yi 1k) + V(Yi 2k)  + 2 Cov(Yi 1k , Yi 2k)  

       = σ  + σ  + σ  + σ 2
e  + 2 σ  = 4 σ 2  + 2 σ   2

s
2
e

2
s

2
s s

2
e

       = 2 (2 σ  + σ ) 2
s

2
e

Αν υποθέσουµε ότι C = C1 – C2 = CT – CR, τότε το C µπορούµε να το 

χρησιµοποιήσουµε για να εκτιµήσουµε την µεταφερόµενη επίδραση. Κάτω από τον 

περιορισµό CT + CR = 0 οι µεταφερόµενες επιδράσεις είναι ίσες αν C = 0. Εποµένως 

ένας έλεγχος για την µη ύπαρξη µεταφερόµενης επίδρασης είναι ισοδύναµος µε ένα 

έλεγχο για την ισότητα των µεταφερόµενων επιδράσεων. Ως γνωστόν δεν υπάρχει µη 

αµερόληπτη εκτιµήτρια της κύριας επίδρασης του φαρµάκου αν παρουσιάζονται άνισες 

µεταφερόµενες επιδράσεις. Επίσης όταν δεν υπάρχει µεταφερόµενη επίδραση ή κύρια 

επίδραση του φαρµάκου, δηλαδή η F = FT – FR, µπορεί να εκτιµηθεί βασισµένη στα 

δεδοµένα και των δυο περιόδων, οπότε µας ενδιαφέρει να εξετάσουµε αν 

παρουσιάζονται ή όχι άνισες µεταφερόµενες επιδράσεις. Ο έλεγχος των άνισων 

µεταφερόµενων επιδράσεων µπορεί να καθοριστεί από τον έλεγχο της ακόλουθης 

υπόθεσης : 

 

        Ηο :  C = 0    ( ή CT  = CR )        έναντι       Ηα :  C ≠  0    ( ή CT   C≠ R )       (4.4) 

 

Η απόρριψη της µηδενικής υπόθεσης του ελέγχου αυτού οδηγεί στο συµπέρασµα 

της παρουσίας άνισων µεταφερόµενων επιδράσεων µεταξύ των δυο µορφών του 

φαρµάκου. Για να βγάλουµε όµως ένα στατιστικό συµπέρασµα για το C είναι χρήσιµο 

να θεωρήσουµε των ακόλουθο ολικό δειγµατικό µέσο των ατόµων για κάθε ακολουθία: 

k.U  = ∑
=

kn

1i
ik

k
U

n
1

 ,   k = 1,2 

όπου .1U  και .2U  οι δειγµατικοί µέσοι για δυο ανεξάρτητα τυχαία δείγµατα από 

κανονικούς πληθυσµούς µε ίσες διακυµάνσεις. Συνεπώς µπορούµε να βγάλουµε 

στατιστικά συµπεράσµατα για το C βασισµένοι σε ένα στατιστικό t  δυο δειγµάτων.  
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Αρχικά το C µπορεί να εκτιµηθεί από την διαφορά των δειγµατικών µέσων των 

ατόµων για τις δυο ακολουθίες, δηλαδή :  

Ĉ   =  .2U  – .1U   =  ( Y .12 + Y . 22) – ( Y .11 + Y . 21) 

 Οπότε, κάτω από τις υποθέσεις που αναφέραµε παραπάνω, ο  κατανέµεται κανονικά 

µε µέση τιµή C και διακύµανση V(C ), η οποία δίνεται από τον τύπο:  

Ĉ

ˆ

V( ) = V(Ĉ .2U  – .1U ) = V(( Y .12 + Y . 22) – ( Y .11 + Y . 21))  

        = V 
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Η διακύµανση V(C ) µπορεί να εκτιµηθεί αν αντικαταστήσουµε την σ 2
U  µε την , 

δηλαδή µε την κοινή δειγµατική διακύµανση όλων των ατόµων για τις δυο ακολουθίες, 

οπότε θα έχουµε : 

ˆ 2
Uσ̂

V̂ ( ) = Ĉ 
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και  είναι ένας αµερόληπτος εκτιµητής της σ  όπου επιπλέον για αυτόν ισχύει : 2
Uσ̂

2
U

(n1 + n2 – 2) σ  ~   σ 2
U  X 2

n  2
Uˆ 2n21 −+

όπου X  είναι µια X 2
2nn 21 −+

2 κατανοµή µε n1 + n2 – 2 β.ε, η οποία είναι ανεξάρτητη από 

το . Έτσι κάτω από την ΗĈ ο η στατιστική συνάρτηση : 

ΤC = 

21
U n

1
n
1σ̂

Ĉ

+
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έχει µια κεντρική Student t κατανοµή µε n1 + n2 – 2 β.ε. και ως αποτέλεσµα µπορούµε 

να απορρίψουµε την µηδενική υπόθεση  Ηο :  CT  = CR µε επίπεδο εµπιστοσύνης α αν : 

 

|ΤC| > t(α/2,n1 + n2 -2) 

Καθώς ο έλεγχος του στατιστικού ΤC περιλαµβάνει την εκτίµηση του σU = 

2(2σ +σ ) η οποία περιέχει την µεταξύ και την εντός των ατόµων µεταβλητότητα, 

ενδέχεται να έχει µικρή ισχύ όταν η µεταξύ των ατόµων µεταβλητότητα είναι 

µεγαλύτερη από την εντός των ατόµων µεταβλητότητα. Αυτό συµβαίνει γιατί στις 

περισσότερες µελέτες βιοδιαθεσιµότητας και βιοϊσοδυναµίας η επιλογή του δείγµατος 

βασίζεται σε ένα πριν την µελέτη υπολογισµό της ισχύς για την κύρια επίδραση του 

φαρµάκου βασισµένο µόνο στην εντός του ατόµου µεταβλητότητα.      

2

2
s

2
e

 

4.3.1.2 Κύρια επίδραση του φαρµάκου 

 

Για την αποτίµηση της κύριας επίδρασης του φαρµάκου είναι χρήσιµο αρχικά να 

ορίσουµε τις διαφορές των περιόδων για κάθε άτοµο µέσα σε κάθε ακολουθία οι οποίες 

ορίζονται ως εξής : 

                                     dik = 
2
1  (Yi 2k - Yi 1k)  ,   i = 1, 2, …, nk    και   k=1,2       (4.5) 

 

Οι αναµενόµενες τιµές και διακυµάνσεις των διαφορών των περιόδων δίνονται από τους 

τύπους : 

    Ε(dik) = Ε ( )
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και      σ  = V(d2
d ik) = V ( )
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Από τα παραπάνω φαίνεται ότι η διακύµανση της διαφοράς των περιόδων 

περιλαµβάνει µόνο την εντός των ατόµων µεταβλητότητα, η οποία φανερώνει την 

χρησιµότητα του διασταυρούµενου σχεδιασµού για την σύγκριση των κύριων 

επιδράσεων των φαρµάκων. Ορίζουµε την επίδραση των περιόδων και την κύρια 

επίδραση των φαρµάκων ως P = P2 – P1  και F = F2 – F1 = FT – FR αντίστοιχα και 

θεωρούµε τους δειγµατικούς µέσους των διαφορών των περιόδων για κάθε ακολουθία: 
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Εποµένως για τη διαφορά των περιόδων αυτών σε κάθε ακολουθία έχουµε : 
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όπου C = CT – CR. Άρα συµπεραίνουµε ότι αν  CT  C≠ R δεν υπάρχει αµερόληπτη 

εκτιµήτρια του F βασισµένη στα δεδοµένα και των δυο περιόδων. Από την άλλη αν CR 

= CT τότε ο 

                       F  = ˆ
.2.1 dd −  = 

2
1 [ ])YY()YY( .12.22.11.21 −−−  = TR YY −         (4.6) 

είναι ένας αµερόληπτος εκτιµητής του F όπου :  
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Εποµένως, κάτω από τις υποθέσεις που κάναµε παραπάνω, ο  κατανέµεται κανονικά 

µε µέση τιµή F και διακύµανση : 
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 Άρα εφόσον {di1} , i =1, 2, …,n1  και {di2} , i =1, 2, …,n2  είναι ανεξάρτητα 

δείγµατα από κανονικούς πληθυσµούς µε ίσες διακυµάνσεις όταν δεν εµφανίζονται 

άνισες µεταφερόµενες επιδράσεις ένας έλεγχος για την κύρια επίδραση του φαρµάκου 

µπορεί να κατασκευαστεί βασισµένος σε ένα στατιστικό δυο δειγµάτων της µορφής:   
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όπου  είναι η συνολική δειγµατική διακύµανση των διαφορών των περιόδων και για 

τις δυο σειρές και επίσης είναι µια αµερόληπτη εκτιµήτρια του , η οποία δίνεται από 

τον τύπο 
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Επειδή το (n1 + n2 – 2)  έχει την ίδια κατανοµή µε το σ 2
d (X ) το Τ2

dσ̂
2

2nn 21 −+ d έχει 

κεντρική Student t κατανοµή µε n1 + n2 – 2 β.ε. Οπότε η παρουσία της κύριας 

επίδρασης του φαρµάκου µπορεί να ελεγχθεί µέσο της υπόθεσης : 

 

           Ηο :  F = 0    ( ή F1  = F2 )        έναντι       Ηα :  F  0    ( ή F≠ 1   F≠ 2 )      (4.8) 

 

η οποία απορρίπτεται αν :           |Τd | > t(α/2,n1 + n2 -2) 

 

 

Σε αυτό το σηµείο πρέπει να σηµειώσουµε ότι το τεστ αυτό ελέγχει την ισότητα των 

κύριων επιδράσεων των φαρµάκων και όχι την ισοδυναµία τους. 

 

4.3.1.3 Επίδραση της περιόδου 

 

Για την αποτίµηση των επιδράσεων των περιόδων είναι χρήσιµο να θεωρήσουµε τις 

διασταυρούµενες διαφορές.  

Οik = 
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1k       , d
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Η αναµενόµενη τιµή και η διακύµανση  των διασταυρούµενων διαφορών είναι : 
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Έστω .1O  και .2O  οι δειγµατικοί µέσοι των διασταυρούµενων διαφορών στις 

ακολουθίες 1 και 2, όπου :     

.kO  = 




=
=

2k      ,  d-
1k       , d  

ik

ik  

Ένας αµερόληπτος εκτιµητής της επίδρασης της περιόδου P µπορεί να ληφθεί από τον 

τύπο : 

P̂  = .1O  - .2O  = 
2
1

)YY(
2
1

)YY( .12.22.11.21 −+−  =
2
1 [ ])YY()YY( .22.12.11.21 −−−  
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Εφόσον CR + CT = 0, ο  είναι ένας αµερόληπτος εκτιµητής του P ανεξάρτητα της 

παρουσίας άνισων µεταφερόµενων επιδράσεων. Οπότε η παρουσία της επίδρασης της 

περιόδου µπορεί να ελεγχθεί µέσο της υπόθεσης : 

P̂

 

           Ηο :  P = 0    ( ή P1  = P2 )        έναντι       Ηα :  P  0    ( ή P≠ 1   P≠ 2 )     (4.9) 

 

η οποία απορρίπτεται αν            |ΤO | > t(α/2,n1 + n2 -2), 

 

όπου            TΟ  = 

21

2
d n

1
n
1

σ

P

+ˆ

ˆ
 

 

4.3.1.4 Ανάλυση διακύµανσης  

 

Στις προηγούµενες ενότητες βγάλαµε στατιστικά συµπεράσµατα για τις σταθερές 

(fixed) επιδράσεις του µοντέλου (4.2) σε έναν τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό 

βασισµένοι σε t στατιστικά δυο δειγµάτων. Σε αυτήν την ενότητα θα παρουσιάσουµε 

µια περίπτωση της µεθόδου ανάλυσης διακύµανσης η οποία είναι ισοδύναµη µε τα 

παραπάνω t στατιστικά δυο δειγµάτων. Η ιδέα της εφαρµογής της µεθόδου ανάλυση 

διακύµανσης στον τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό όπως αναφέρουν οι Chow 

Liu (1992) και οι Jones και Kenward (2003), στηρίζεται στην δυνατότητα που µας 

παρέχει να µελετήσουµε την µεταβλητότητα των παρατηρήσεων διαµερίζοντας το 

ολικό άθροισµα τετραγώνων (total sum of squares – SS) των παρατηρήσεων σε δυο 

συνιστώσες µια για τις σταθερές (fixed) επιδράσεις και µια για τις τυχαίες επιδράσεις, 

δηλαδή ισχύει: 

 

SStotal = SSwithin + SSbetween, 

 

όπου SSbetween είναι το άθροισµα τετραγώνων µεταξύ των ατόµων και SSwithin είναι το 

άθροισµα τετραγώνων µέσα στα άτοµα. Το SSbetween µπορεί περαιτέρω να διαµεριστεί 

σε δυο συνιστώσες, µια για τις µεταφερόµενες επιδράσεις (carryover effects) και µια για 

το εντός των ατόµων σφάλµα (intersubject error). Έτσι έχουµε: 

 

SSbetween = SScarry + SSinter 
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Καθένα από αυτά τα αθροίσµατα τετραγώνων διαιρούµενα µε τους αντίστοιχους 

τους βαθµούς ελευθερίας µας δίνει τα µέσα τετραγώνα (mean squares – MS). Οι 

αναµενόµενες τιµές των µέσων τετραγώνων για το SScarry και SSinter µπορεί να δειχθεί 

ότι είναι: 

Ε(MScarry) = 
21

21

nn
n2n

+
(CT – CR)  + 2σ  + σ  2 2

s
2
e

 

Ε(MSinter) = 2σ  + σ  2
s

2
e

 

Οπότε για τον έλεγχο της ισότητας των µεταφερόµενων επιδράσεων, δηλαδή της 

υπόθεσης (4.4) µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε το στατιστικό τεστ: 

FC = 
inter

carry

MS

MS
 

το οποίο ακολουθεί F κατανοµή µε 1 και n1  + n 2  – 2 β.ε. αν ισχύει η µηδενική 

υπόθεση, οπότε απορρίπτουµε την Ηο αν: 

FC  F(α, 1, n1  + n 2  – 2) ≥

Το στατιστικό FC είναι ισοδύναµο µε το ΤC εφόσον FC = ΤC
2. 

Οµοίως, το SSwithin µπορεί περαιτέρω να αναλυθεί σε τρεις συνιστώσες: το άθροισµα 

τετραγώνων για την κύρια επίδραση του φαρµάκου, το άθροισµα τετραγώνων για την 

επίδραση της περιόδου και το άθροισµα τετραγώνων για το εντός των ατόµων σφάλµα, 

δηλαδή: 

SSwithin = SSdrug + SSperiod + SSintra 

 

όπου οι αναµενόµενες τιµές των µέσων τετραγώνων τους δίνονται από τους τύπους: 

Ε(MSdrug) = 
2

RT
RT

21

21

2
)C(C

)F(F
nn
n2n








 −
+−

+
 + σ  2

e

Ε(MSperiod) = 
21

21

nn
n2n

+
(P2 – P1)  + σ 2

e  2

Ε(MSintra) = σ  2
e

 

Άρα κάτω από την υπόθεση ίσων διακυµάνσεων µεταξύ των δύο µορφών (σ 2
1  = σ  = 

σ 2 ) θα ισχύει MS

2
2

e inter = 2 , όπου  η συνολική δειγµατική διακύµανση των 

διαφορών των περιόδων. Όταν C

2
dσ̂

2
dσ̂

T = CR η µηδενική υπόθεση της µη παρουσίας κύριας 

επίδρασης του φαρµάκου (4.8) µπορεί να ελεγχθεί µε το παρακάτω στατιστικό: 
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Fd = 
intra

drug

MS

MS
 

το οποίο ακολουθεί F κατανοµή µε 1 και n1  + n 2  – 2 β.ε. αν ισχύει η µηδενική 

υπόθεση, οπότε απορρίπτουµε την Ηο αν: 

Fd ≥  F(α, 1, n1  + n 2  – 2) 

 

Το στατιστικό Fd είναι ισοδύναµο µε το Τd εφόσον Fd = Τd
2. 

Τέλος για τον έλεγχο της υπόθεσης της µη παρουσίας επίδρασης περιόδου (4.9) 

µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε το στατιστικό: 

Fp = 
intra

period

MS

MS
 

το οποίο ακολουθεί F κατανοµή µε 1 και n1  + n 2  – 2 β.ε. αν ισχύει η µηδενική 

υπόθεση, οπότε απορρίπτουµε την Ηο αν: 

Fp ≥  F(α, 1, n1  + n 2  – 2) 

 

Το στατιστικό Fp είναι ισοδύναµο µε το Τd εφόσον Fp = ΤO
2. 

 

4.3.2 Στατιστικοί µέθοδοι για την σύγκριση της µέσης βιοδιαθεσιµότητας 

 

Στην προηγούµενη ενότητα έγινε µια αναφορά στα στατιστικά τεστ για τον έλεγχο 

της παρουσίας ορισµένων επιδράσεων σε ένα διασταυρούµενο µοντέλο. Αυτά τα τεστ 

συχνά χρησιµοποιούνται ως µια προκαταρκτική ανάλυση των δεδοµένων πριν την 

αποτίµηση της βιοϊσοδυναµίας των δυο µορφών των φαρµάκων. Η απόρριψη της 

παραπάνω µηδενικής υπόθεσης της ισότητας των κύριων επιδράσεων για τα δυο 

φάρµακα δεν υποδηλώνει την ύπαρξη µη βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των µορφών.  Σε αυτή 

την ενότητα θα παρουσιάσουµε µερικές στατιστικές µεθόδους που βασίζονται στα 

αρχικά, µη µετασχηµατισµένα δεδοµένα, τα οποία αντλούνται µε ένα διασταυρούµενο 

σχεδιασµό, για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των µορφών. 

Στην πράξη υποθέτουµε ότι δεν υπάρχουν µεταφερόµενες επιδράσεις (Carryover 

effects) καθότι συνήθως επιλέγεται µια κατάλληλη περίοδος εξάλειψης (washout 

period) µε επαρκές µήκος, έτσι ώστε να εξαλειφθούν ολοκληρωτικά οι µεταφερόµενες 

επιδράσεις από την µία περίοδο δόσης στην άλλη. Σε αυτήν την περίπτωση το τυπικό 2 

x 2 διασταυρούµενο µοντέλο (4.2) µετασχηµατίζεται στο ακόλουθο: 
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                                            Yijk = µ + Si k + P  + Fj

 

j k +  eijk                                 

Στην σχέση αυτή ο όρος Fjk για τις µορφές των φαρµάκων καθορίζεται εφόσον έχει 

καθορισθεί πρώτα η ακολουθία και η περίοδος.  

Για τον ισχυρισµό βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων, όπως 

αναφέραµε σε προηγούµενη ενότητα, για τα µη µετασχηµατισµένα δεδοµένα, ο 

κανόνας ±20 απαιτεί ότι ο λόγος των δυο πραγµατικών µέσων των µορφών µΤ / µR 

πρέπει να είναι µεταξύ του (80%, 120%) ή η διαφορά  µΤ – µR  να είναι µεταξύ του 

±20% του µR. Για τις λογαριθµο-µετασχηµατισµένες  αποκρίσεις ο κανόνας 80/125 που 

καθορίζεται από το FDA απαιτεί για τον ισχυρισµό της µέσης βιοϊσοδυναµίας ότι ο 

λόγος των µέσων του AUC ή Cmax των δυο µορφών για τα αρχικά δεδοµένα πρέπει να 

βρίσκεται µεταξύ του (80%, 125%). Με άλλα λόγια για τα λογαριθµηµένα δεδοµένα η 

διαφορά µΤ – µR  να είναι µεταξύ ± 0,2231. Επίσης το FDA απαιτεί ότι η βιοϊσοδυναµία 

θα πρέπει να συµπεραίνεται µε ασφάλεια 90%.  

Σύµφωνα µε αυτούς τους κανονισµούς αρκετές µέθοδοι έχουν προταθεί τις 

τελευταίες δεκαετίες για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας. Ανάµεσα σε αυτές  

συµπεριλαµβάνονται µέθοδοι εύρεσης διαστηµάτων εµπιστοσύνης και µέθοδοι 

διαστηµατικών ελέγχων υποθέσεων (interval hypotheses testing). Για την διαδικασία 

εύρεσης διαστηµάτων εµπιστοσύνης αναφερόµενοι στα µετασχηµατισµένα δεδοµένα, 

δηλαδή στα λογαριθµησµένα δεδοµένα, µπορούµε για παράδειγµα να κατασκευάσουµε 

ένα κλασικό διάστηµα εµπιστοσύνης για το λόγο  µΤ / µR και να τον συγκρίνουµε µε το 

(80%, 125%). Αν το κατασκευασµένο διάστηµα εµπιστοσύνης περιέχεται µέσα στα 

όρια αυτά συµπεραίνουµε ότι οι δυο µορφές είναι βιοϊσοδύναµες. Για τις µεθόδους 

διαστηµατικών ελέγχων υποθέσεων (interval hypotheses testing) ο Schuirmann 

(1981,1987) πρότεινε µια διαδικασία χρησιµοποίησης δυο µονόπλευρων ελέγχων 

(TOST). Σε αυτή την διαδικασία δυο p-values λαµβάνονται για να εκτιµήσουµε εάν η 

βιοδιαθεσιµότητα του υπό έλεγχου τύπου είναι πολύ χαµηλότερη από την µια πλευρά ή 

πολύ υψηλότερη από την άλλη πλευρά αντί του ελέγχου για το αν ή όχι ο πραγµατικός 

λόγος των µέσων είναι µεταξύ του (80%, 125%).  

Όταν ο αριθµός των ατόµων σε κάθε ακολουθία διαφέρει, η διαφορά των µέσων 

ελαχίστων τετραγώνων είναι ο αµερόληπτος εκτιµητής ελαχίστης διακύµανσης της 

κύριας επίδρασης του φαρµάκου, ενώ η διαφορά των µέσων των αρχικών δεδοµένων 

(raw means) δεν είναι. Στην πράξη ο αριθµός των τυχαιοποιηµένων ατόµων σε κάθε 

ακολουθία συχνά διαφέρει από τον αριθµό των ατόµων που ολοκληρώνουν την µελέτη 

σε κάθε ακολουθία. Έτσι για να έχουµε σωστά και έγκυρα στατιστικά συµπεράσµατα, 
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όλες οι µέθοδοι για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας που θα αναφερθούν σε 

αυτή την ενότητα βασίζονται στους εκτιµητές ελαχίστων τετραγώνων. Σηµειώνουµε ότι 

αν ο αριθµός των ατόµων σε κάθε ακολουθία είναι ο ίδιος, τότε οι εκτιµητές ελαχίστων 

τετραγώνων είναι ίσοι µε τους µέσους των αρχικών δεδοµένων (raw means). Οπότε 

ορίζουµε τους εκτιµητές ελαχίστων τετραγώνων του υπό έλεγχου και του εγκεκριµένου 

τύπου ως TY και RY , οι οποίοι αποδίδουν τους παρατηρούµενους µέσους όρους του 

υπό έλεγχου και του εγκεκριµένου τύπου αντίστοιχα. Συνεπώς είναι εύκολο να δούµε 

ότι: 

 Ε( RY ) = Ε[( .11Y + .22Y )/2] = Ε 
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Οµοίως      Ε( TY )= µ + F2 = µ + FΤ 

 

 

Έστω µR = µ + FR και µΤ = µ + FΤ, τότε τα µR και µΤ είναι πράγµατι οι άγνωστοι 

πραγµατικοί µέσοι του υπό έλεγχου και του εγκεκριµένου τύπου και παρατηρούµε ότι 

τα µR και µΤ δεν περιέχουν καµία ενοχλητική παράµετρο, όπως οι επιδράσεις  των 

περιόδων. Για το λόγο αυτό η διαφορά ή ο λόγος των µΤ και µR περιλαµβάνουν µόνο τις 

κύριες επιδράσεις των φαρµάκων. Έτσι σε αυτή την ενότητα, θα παρουσιάσουµε 

ποικίλες µεθόδους που χρησιµοποιούν εκτιµητές ελαχίστων τετραγώνων για να 

βγάλουν στατιστικά συµπεράσµατα είτε για την διαφορά µΤ – µR  είτε για το λόγο µΤ /µR, 

ώστε να αποτιµηθεί η βιοϊσοδυναµία των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων. 
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4.3.2.1 Μέθοδος εύρεσης διαστήµατος εµπιστοσύνης 

 

 Όπως αναφέρθηκε και πιο πάνω µπορούµε να συµπεράνουµε µέση βιοϊσοδυναµία 

για δύο µορφές ενός φαρµάκου είτε όταν το 90% διάστηµα εµπιστοσύνης για την 

διαφορά των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων των δυο µορφών είναι µεταξύ του ± 20% του 

παρατηρούµενου µέσου του εγκεκριµένου προϊόντος, είτε όταν το 90% διάστηµα 

εµπιστοσύνης του λόγου των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων των δυο µορφών είναι µεταξύ 

του 80 και 120%. Πρέπει να σηµειώσουµε ότι οι δύο κανόνες απόφασης είναι 

ισοδύναµοι όταν το µR είναι γνωστό. Οπότε παρόλο που ένα διάστηµα εµπιστοσύνης 

για την διαφορά µπορεί να µετατραπεί έτσι ώστε να γίνει ένα διάστηµα εµπιστοσύνης 

για τον λόγο, αυτά τα δυο διαστήµατα εµπιστοσύνης  µπορεί να οδηγούν σε 

διαφορετικά συµπεράσµατα όταν το RY υποτεθεί ότι είναι ο πραγµατικός µέσος µR. 

Συνεπώς βασισµένοι στους παραπάνω κανόνες απόφασης µπορούµε να 

κατασκευάσουµε αρκετά διαστήµατα εµπιστοσύνης τόσο για την διαφορά όσο και για 

το λόγο των µΤ και µR, βασισµένοι είτε στα αρχικά είτε στα µετασχηµατισµένα 

δεδοµένα.  Τo πιο γνωστό από αυτά είναι : 

 

 

 Το κλασικό ή µικρότερο (shortest) διάστηµα εµπιστοσύνης: 

 

Έστω TY  και RY οι αντίστοιχοι µέσοι ελαχίστων τετραγώνων του υπό έλεγχου και 

του εγκεκριµένου τύπου, οι οποίοι µπορούν να ληφθούν από τους µέσους της 

αλληλεπίδρασης της ακολουθίας µε την περίοδο (sequence by period). Μπορούµε να 

κατασκευάσουµε ένα κλασικό ή µικρότερο (1–2α)100% διάστηµα εµπιστοσύνης αν 

βασιστούµε στο στατιστικό (4.7) το οποίο µετασχηµατίζεται στο ακόλουθο στατιστικό 

t:  

Τ = 

21
d

RΤRT

n
1

n
1

σ̂

)µ(µ)YY(

+

−−−
 

Κάτω από την υπόθεση κανονικότητας, το Τ ακολουθεί µια κεντρική Student t 

κατανοµή µε n1 + n2 – 2 βαθµούς ελευθερίας. Έτσι το κλασικό (1–2α)100% δ.ε για την 

διαφορά µΤ – µR   µπορεί να ληφθεί παίρνοντας ως όρια τα : 
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L1 = )YY RT −(  – t(α, n1 + n2 – 2 ) 
21

d n
1

n
1ˆ +σ  

U1 = )YY( RT −  + t(α, n1 + n2 – 2 ) 
21

d n
1

n
1

σ̂ +                                    (4.10)                  

Το παραπάνω δ.ε. για την διαφορά µΤ – µR  µπορεί να µετασχηµατισθεί σε ένα (1–

2α)100% ασυµπτωτικό δ.ε για το λόγο µΤ / µR διαιρούµενο µε το RY  και υποθέτοντας 

ότι το RY είναι ο πραγµατικός µέσος µR του εγκεκριµένου προϊόντος. Έτσι έχουµε : 

 L2 = 1)Y/(L R1 +  x 100% 

 U2 = 1)Y/ R1 +(U  x 100% 

Εποµένως αν θL και θU  είναι το κάτω και το πάνω όριο ισοδυναµίας για την διαφορά και 

αν δL και δU το κάτω και το πάνω όριο ισοδυναµίας του λόγου, τότε θα συµπεράνουµε 

µέση βιοϊσοδυναµία αν: 

                            (L1 , U1) = (θL , θU)       ή      (L2 , U2) = (δL , δU)                  (4.11) 

 

όπου θL = - 0,2 µR , θU = 0,2 µR και δL = 80% , δU =120% για τον κανόνα ± 20. 

Η χρήση του διαστήµατος εµπιστοσύνης ως εργαλείο για την αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας χρησιµοποιώντας τις σχέσεις (4.11) µοιάζει αρκετά ελκυστική. Υπάρχει 

όµως µια ασυµφωνία µεταξύ της ιδέας του διαστήµατος εµπιστοσύνης και της 

διαδικασία λήψης απόφασης, βασισµένης σε αυτό. Ένα (1–2α)100% δ.ε για την 

διαφορά µΤ – µR  είναι ένα τυχαίο διάστηµα όπου στην πραγµατικότητα τα όρια του 

είναι τυχαίες µεταβλητές. Η βασική ιδέα ενός (1–2α)100% δ.ε για την διαφορά είναι ότι 

αν η ίδια µελέτη µπορεί να επαναληφθεί ας πούµε n φορές τότε τα (1–2α)100% δ.ε 

που θα κατασκευασθούν από τις n επαναλήψεις θα καλύψουν την διαφορά µΤ – µR 

(Bickel και Doksum, 1977). Με άλλα λόγια µετά από αρκετές επαναλήψεις , ένα (1–

2α)100% δ.ε θα έχει τουλάχιστον 1–2α πιθανότητα να καλύψει την πραγµατική 

διαφορά (ή λόγο) των µέσων µΤ και µR, επειδή κάτω από την υπόθεση κανονικότητας 

έχουµε :  

P[µΤ – µR ∈ (L1 , U1)] = 1–2α 

 

Όµως το (1–2α)100% δ.ε δεν εγγυάται ότι µετά από πολλές επαναλήψεις η πιθανότητα 

το (1–2α)100% δ.ε να είναι µεταξύ των ορίων ισοδυναµίας είναι τουλάχιστον 1–2α, 

δηλαδή η πιθανότητα  P[(L1 , U1)∈ (θL , θU)] δεν είναι απαραίτητα µεγαλύτερη ή ίση του 

1–2α. Έτσι όταν υπάρχει µεγάλο CV (ή µεγάλη µεταβλητότητα) η διαδικασία 

χρησιµοποίησης διαστηµάτων εµπιστοσύνης για την αποτίµηση βιοϊσοδυναµίας στην 
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µέση βιοδιαθεσιµότητα µπορεί να µην έχει το επιθυµητό επίπεδο ασφάλειας που 

απαιτείται από το FDA. 

 

4.3.2.2 Μέθοδος διαστηµατικών ελέγχων υποθέσεων 

(interval hypotheses testing) 

 

Όπως έχει αναφερθεί αρκετά στην εργασία αυτή, η αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας βασίζεται στην σύγκριση των προφίλ της βιοδιαθεσιµότητας των 

διαφορετικών µορφών των φαρµάκων. Όµως στην πράξη αναγνωρίζουµε ότι ποτέ δύο 

µορφές δεν έχουν ακριβώς τα ίδια προφίλ βιοδιαθεσιµότητας. Για το λόγο αυτό αν τα 

δυο προφίλ διαφέρουν λιγότερο από ένα κλινικό όριο, τα προφίλ των δυο µορφών 

µπορούν να θεωρηθούν ισοδύναµα. Εποµένως, βασισµένοι στην ιδέα του Schurmann 

(1981)  που περιγράψαµε στο πρώτο  κεφάλαιο,  µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε την 

διαδικασία των δυο µονόπλευρων υποθέσεων για την αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας µεταξύ των µορφών. Η διαστηµατική υπόθεση ισοδυναµίας που πρέπει 

να ελεγχθεί σε αυτήν την περίπτωση είναι : 

 

                    Ηο :    µΤ – µR ≤ θL        ή        µΤ – µR ≥ θU                                                            

                                Hα :     θL < µΤ – µR  < θU                                     (4.12) 

 

Η ιδέα του διαστηµατικού ελέγχου της υπόθεσης (4.12) στηρίζεται στο ότι 

µπορούµε να δείξουµε την ύπαρξη µέσης βιοϊσοδυναµίας µε το να απορρίψουµε την 

µηδενική υπόθεση της µέσης βιοανισοδυναµίας. Στις περισσότερες µελέτες 

βιοδιαθεσιµότητας, τα θL και θU επιλέγονται έτσι ώστε να είναι το 20% του µέσου του 

εγκεκριµένου προϊόντος (µR). Όταν χρησιµοποιήσουµε των λογαριθµικό 

µετασχηµατισµό για τα δεδοµένα µας τότε η αντίστοιχη υπόθεση της (4.12) που θα 

πρέπει να θεωρήσουµε είναι:  

 

                    H  :    µo′ Τ / µR ≤ δL        ή        µΤ / µR ≥ δU                                                            

                                 H  :     δα′ L < µΤ / µR  < δU                                    (4.13) 

 

όπου δL = exp(θL) και δU = exp(θU). Παρατηρούµε όµως ότι ο έλεγχος της υπόθεσης 

(4.13) αν εφαρµοστεί στα λογαριθµηµένα δεδοµένα είναι ισοδύναµος µε τον έλεγχο της 

υπόθεσης (4.12) αν εφαρµοσθεί στα αρχικά δεδοµένα. Επίσης παρατηρούµε ότι οι 
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διαστηµικές υποθέσεις (4.12) µπορούν να αναλυθούν σε δυο σύνολα µονόπλευρων 

υποθέσεων : 

                    Ηο1 :    µΤ – µR ≤ θL        έναντι        Hα1 :    µΤ – µR > θL                                         

                    Ηο2 :    µΤ – µR ≥ θU        έναντι        Hα2 :    µΤ – µR < θU         

                                                                                                                 

Το πρώτο σύνολο των υποθέσεων ελέγχει αν η µέση βιοδιαθεσιµότητα του υπό 

έλεγχου προϊόντος είναι πολύ χαµηλή ενώ το δεύτερο σύνολο ελέγχει αν η µέση 

βιοδιαθεσιµότητα του υπό έλεγχου προϊόντος είναι πολύ υψηλή. Μια σχετικά χαµηλή (ή 

υψηλή) µέση βιοδιαθεσιµότητα µας οδηγεί στο συµπέρασµα ότι υπάρχει πρόβληµα 

στην αποτελεσµατικότητα (ή την ασφάλεια) του υπό έλεγχο προϊόντος. Αν κάποιος 

συµπεράνει ότι  θL < µΤ – µR , δηλαδή απορρίψει την Ηο1 και µΤ – µR < θU , δηλαδή 

απορρίψει την Ηο2 τότε θα έχει συµπεράνει ότι θL < µΤ – µR < θU, δηλαδή τα  µΤ  και µR 

είναι ισοδύναµα. 

Εποµένως χρησιµοποιώντας τον έλεγχο TOST για τις δυο αυτές µηδενικές υποθέσεις 

µπορούµε βασισµένοι στα στατιστικά : 
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21
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να απορρίψουµε την Ηο σε επίπεδο α και να ισχυριστούµε ότι οι δυο µορφές του 

φαρµάκου είναι βιοϊσοδύναµες, αν και οι δυο έλεγχοι απορρίπτουν τις Ηοi , δηλαδή αν 

ισχύει : 

 

LT > t(α, n1 + n2 – 2)        και      > t(α, nUT 1 + n2 – 2) 

 

 

4.3.3 Μεταβλητότητα και διαδικασίες απόφασης 

 

Σε αυτή την εργασία κατά κύριο λόγο ασχοληθήκαµε µόνο µε την ισοδυναµία στις 

µέσες βιοδιαθεσιµότητες των δυο µορφών ενός φαρµάκου, στην πραγµατικότητα όµως 

η ισοδυναµία µεταξύ δυο µορφών ενός φαρµάκου, εξαρτάται από το εάν οι περιθώριες 

κατανοµές των φαρµακοκινητικών παραµέτρων του ενδιαφέροντος µας είναι 

ισοδύναµες. Αυτή η ισοδυναµία αναφέρεται συνήθως ως πληθυσµιακή βιοϊσοδυναµία. 

Κάτω από την υπόθεση της κανονικότητας, η ισοδυναµία µεταξύ των κατανοµών 
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µπορεί να καθορισθεί από την ισοδυναµία µεταξύ των πρώτων ροπών (µέση τιµή) και 

των δεύτερων ροπών (µεταβλητότητα). Για την αποτίµηση της βιοϊσοδυναµίας το FDA 

απαιτεί στοιχεία µόνο για την ισοδυναµία στις µέσες βιοδιαθεσιµότητες των µορφών. 

Τα συµπεράσµατα όµως των βιοϊσοδυναµιών που βασίζονται µόνο στις µέσες 

βιοδιαθεσιµότητες µπορεί να είναι µερικές φορές παραπλανητικά, λόγο αµφισβήτησης 

της ασφάλειας και της ανταλλαξιµότητας του υπό έλεγχου προϊόντος. 

Στην πράξη, επειδή τα άτοµα µπορεί να διαφέρουν ευρύτατα στις αποκρίσεις τους 

απέναντι σε ένα φάρµακο, επιπρόσθετα µε την ισοδυναµία των µέσων 

βιοδιαθεσιµοτήτων είναι απαραίτητο να συγκρίνουµε την µεταβλητότητα των 

βιοδιαθεσιµοτήτων. Αν η µεταβλητότητα του υπό έλεγχου προϊόντος είναι πολύ 

µεγαλύτερη από αυτή του εγκεκριµένου προϊόντος τότε η ασφάλεια του υπό έλεγχου 

προϊόντος θα πρέπει να  µας απασχολήσει και η ανταλλαξιµότητα µεταξύ των δυο 

µορφών θα είναι αµφισβητήσιµη ακόµα και αν οι δύο µορφές είναι ισοδύναµες στις 

µέσες βιοδιαθεσιµότητες. Αυτό συµβαίνει γιατί η ισοδυναµία των µέσων 

βιοδιαθεσιµοτήτων δεν λαµβάνει υπόψη της την διαφορά των µεταβλητοτήτων όπως 

απόδειξε ο Liu το 1991.  

Σε προηγούµενες ενότητες παρουσιάστηκαν ορισµένοι µέθοδοι µε τις οποίες 

µπορούµε να βγάλουµε στατιστικά συµπεράσµατα για τις ορισµένες επιδράσεις σε ένα  

2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό καθώς και δυο µέθοδοι αποτίµησης της ισοδυναµίας 

µεταξύ των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων. Κύρια υπόθεση σε όλες αυτές τις µεθόδους 

ήταν ότι οι εντός των ατόµων µεταβλητότητες των µορφών είναι ίσες, δηλαδή 

. Άρα είναι ενδιαφέρον να εξετάσουµε αν αυτές οι µέθοδοι είναι ακόµη 

αποτελεσµατικές όταν υπάρχει µια σηµαντική διαφορά στις εντός των ατόµων 

µεταβλητότητες.  

2
R

2
T σσ =

  Για τον έλεγχο της υπόθεσης της ύπαρξης άνισων µεταφερόµενων επιδράσεων 

(4.4) χρησιµοποιήσαµε τα αθροίσµατα των αποκρίσεων κάθε ατόµου Uik σε κάθε 

ακολουθία, όπου στην περίπτωση που  το µόνο που αλλάζει για αυτά είναι οι 

διακυµάνσεις τους, οπότε έχουµε σ = 4 σ 2
s  + σ

2
R

2
T σσ ≠

2
U

2
Τ + σ2

R. Ενώ για τον έλεγχο της µη 

ύπαρξης κύριας επίδρασης του φαρµάκου (4.8) και της µη ύπαρξης επίδρασης της 

περιόδου (4.9) χρησιµοποιήσαµε τις διαφορές των περιόδων, όπου στην περίπτωση 

που  αλλάζουν πάλι µόνο οι διακυµάνσεις τους και έχουµε σ 2  = 2
R

2
T σσ ≠ d 4

1
)σ(σ 2

R
2
T +

2
R

2
T σσ ≠

. 

Εποµένως συµπεραίνουµε ότι για να βγάλουµε στατιστικά συµπεράσµατα για τις 

ορισµένες επιδράσεις του µοντέλου (4.2), στην περίπτωση που έχουµε , 
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µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε τα στατιστικά που παρουσιάσαµε στις ενότητες 4.3.1.1 

έως 4.3.1.3 αντικαθιστώντας όπου σ 2
u  και σ 2  τις παραπάνω τιµές.  d

+

+

(F

(F

1

2





i2kY

Cov(Y)i1k

2
s

2
sσ

Στην ενότητα 4.3.1.4 παρουσιάσαµε έναν τρόπο ελέγχου της ύπαρξης των 

ορισµένων επιδράσεων του µοντέλου (4.2) χρησιµοποιώντας µια ειδική µορφή 

ανάλυσης διακύµανσης. Η µέθοδος αυτή όµως όταν  δεν είµαστε σίγουροι αν   

δίνει σωστά αποτελέσµατα, γιατί στην περίπτωση αυτή το άθροισµα τετραγώνων της 

εντός των ατόµων µεταβλητότητας (SS

2
R

2
T σσ ≠

2
R

2
T σσ =

intra) που υπολογίζεται στον πίνακα ANOVA δεν 

γνωρίζουµε τι αντιπροσωπεύει, όπως στην περίπτωση  που αντιπροσωπεύει το 

 ( όπου  = ) 2
eσ

2
eσ

2
R

2
T σσ =

Στις µελέτες βιοδιαθεσιµότητας και βιοϊσοδυναµίας σε ένα 2x2 διασταυρούµενο 

σχεδιασµό, όπως έχουµε αναφέρει, οι δυο µέθοδοι που παρουσιάσαµε παραπάνω είναι 

πρακτικά ισοδύναµες οπότε χωρίς έλλειψη της γενικότητας, µπορούµε να ελέγξουµε αν 

τα  δυο µονόπλευρα τεστ είναι αποτελεσµατικά όταν υπάρχει διαφορά στις εντός των 

ατόµων µεταβλητότητες. Η διαδικασία των δυο µονόπλευρων  ελέγχων βασίζεται στις 

διαφορές των περιόδων dik, όπως ορίστηκαν  στην σχέση (4.5). Αν δεν υπάρχουν ίσες 

µεταφερόµενες επιδράσεις και υπάρχει διαφορά στις εντός των ατόµων 

µεταβλητότητες, κάτω από το µοντέλο (4.2) οι αναµενόµενες τιµές και διακυµάνσεις 

των dik δίνονται από τους τύπους: 
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Εποµένως τα {di1 , i = 1, 2,….,n1} και τα {di2 , i = 1, 2,….,n2} είναι δυο ανεξάρτητα 

δείγµατα µε ίσες διακυµάνσεις σ 2
d , όπου το σ 2

d  είναι το µισό της µέσης τιµής των εντός 

των ατόµων µεταβλητοτήτων του υπό έλεγχου και του εγκεκριµένου προϊόντος.  

Ως αποτέλεσµα συµπεραίνουµε ότι η διαδικασία των δυο µονόπλευρων ελέγχων για 

την αποτίµηση της ισοδυναµίας των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων θα είναι αποτελεσµατική 

ακόµη και όταν οι εντός των ατόµων µεταβλητότητες των φαρµάκων είναι 

διαφορετικές, δηλαδή . Με άλλα λόγια για την αποτίµηση της ισοδυναµίας των 

µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων οι µέθοδοι που παρουσιάστηκαν στις προηγούµενες  

ενότητες και εξαρτώνται από την διαφορά των περιόδων αγνοούν πλήρως την διαφορά 

στις εντός των ατόµων µεταβλητότητες µεταξύ των φαρµάκων. Όµως η διαφορά στις 

εντός των ατόµων µεταβλητότητες µπορεί να έχει σηµαντική  επίδραση στην ασφάλεια 

και την ανταλλαξιµότητα του υπό έλεγχου φαρµάκου. Συνεπώς µαζί µε την ισοδυναµία 

των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων είναι αναγκαίο να αποδείξουµε και την ισοδυναµία στις 

µεταβλητότητες. Ο έλεγχος της βιοϊσοδυναµίας αυτής είναι τµήµα της πληθυσµιακής 

βιοϊσοδυναµίας η µελέτη της οποίας δεν αποτελεί στόχο της συγκεκριµένης εργασίας.  

2
R

2
T σσ ≠

 

4.4 Υπόθεση λογαριθµοκανονικότητας 

 

Βασισµένοι στον κανόνα ± 20 παρουσιάσαµε παραπάνω αρκετές στατιστικές  

µεθόδους για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας στην περίπτωση του τυπικού 

2x2 διασταυρούµενου σχεδιασµού. Όλες αυτές οι µέθοδοι εφαρµόζονται στα αρχικά 

δεδοµένα κάτω από την υπόθεση της κανονικότητας των εντός και µεταξύ των ατόµων 

µεταβλητοτήτων. Επίσης η εντός των ατόµων µεταβλητότητα υποθέσαµε ότι ήταν η 

ίδια για κάθε άτοµο σε κάθε τύπο φαρµάκου. Ως αποτέλεσµα των υποθέσεων αυτών 

συµπεράναµε ότι οι αποκρίσεις των ατόµων κατανέµονται κανονικά. Συχνά όµως µια 

από τις δυσκολίες που αντιµετωπίζουµε σε µελέτες βιοδιαθεσιµότητας είναι το αν ισχύει 

η υπόθεση της κανονικότητας. Συνήθως οι κατανοµές των αποκρίσεων είναι θετικά 

λοξές και παρουσιάζουν έλλειψη οµοιογένειας των διακυµάνσεων.  Σε αυτήν την 

περίπτωση η λογαρίθµηση των αποκρίσεων µειώνει την λοξότητα και µας βοηθάει να 

δεχθούµε ένα πρόσθετο µοντέλο που συνδέεται µε οµογενείς διακυµάνσεις. Η 

εφαρµογή ενός πολλαπλασιαστικού µοντέλου, δηλαδή ενός λογαριθµογραµµικού 

µοντέλου, προτείνεται από τους περισσότερους οδηγούς των οργανισµών όπως και από 

οδηγό του FDA, “Statistical Procedures for Bioequivalence Studies Using a Standard 

Two–Treatment Crossover Design”, Ιούλιος του 1992. Εποµένως για τα 
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µετασχηµατισµένα δεδοµένα οι µέθοδοι που παρουσιάστηκαν στο προηγούµενο 

κεφάλαιο µπορούν να εφαρµοστούν κατευθείαν και να ακολουθηθούν από µια 

αντιλογαρίθµηση (antilog-transformation) για την αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας. 

      

4.4.1 Πολλαπλασιαστικό (ή λογαριθµογραµµικού) µοντέλο 

 

Όπως αναφέραµε και παραπάνω, οι κατανοµές των αποκρίσεων, όπως του AUC και 

Cmax, συχνά έχουν θετική λοξότητα και εµφανίζουν έλλειψη οµοιογένειας των 

διακυµάνσεων. Για το λόγο αυτό η υπόθεση κανονικότητας για το AUC και Cmax µπορεί 

να µην είναι η κατάλληλη. Σε αυτήν την περίπτωση, η αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας  βασισµένη στο µοντέλο των αρχικών δεδοµένων και στις υποθέσεις 

κανονικότητας για τα δεδοµένα αυτά δεν δίνει σωστά αποτελέσµατα. Οπότε για να 

αφαιρέσουµε την λοξότητα από τα δεδοµένα και για να µπορέσουµε να εφαρµόσουµε 

ένα πρόσθετο µοντέλο που αναφέρεται σε οµογενείς διακυµάνσεις πραγµατοποιούµε 

λογαρίθµιση του AUC και Cmax, η οποία οδηγεί στο ακόλουθο πολλαπλασιαστικό 

µοντέλο :  
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~
  F

~
 P

~
 S

~
   µ~ ⋅⋅⋅⋅⋅ −

ή ισοδύναµα  

                               Yijk = ln( ) = µ + SijkX i k + P  + Fj )

 = 

j
 

jk + C(j -1,k
 + eijk                (4.15) 

     

όπου i = 1, 2, 3, …, nk  και j, k = 1, 2 για τον τυπικό 2 x 2 διασταυρούµενο σχεδιασµό. 

Για το παραπάνω πολλαπλασιαστικό µοντέλο  µπορούµε να θεωρήσουµε ότι = 

exp(µ), = exp(S

 µ~

ijke~ikS
~

ik),  = exp(PjP
~

j), = exp(F F
~
 kj, j,k), = exp(Ck1,jC

~
− j–1,k) και 

exp(eijk). Αν τα {Sik} και {eijk}, όπως αναφέραµε και στην περίπτωση της κανονικής 

κατανοµής είναι ανεξάρτητα και κανονικά κατανεµηµένα µε πίνακα συνδιακυµάνσεων Σ, 

όπως ορίστηκε στην σχέση (4.3), τότε τα ακολουθούν ένα λογαριθµοκανονικό 

µοντέλο σύµφωνα µε τους Bradu και Munblak (1970) και Shimizu (1998). Το 

παραπάνω πολλαπλασιαστικό µοντέλο (4.14) µπορεί να εκφραστεί και  ως : 

ijkX

 

ijkX = exp ( µ + Si k + P  + Fj,k + C(j -1,k) + eijk ) 
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Εποµένως κάτω από την υπόθεση της κανονικότητας των {Sik} και {eijk}, το διάνυσµα 

( ,  του ζεύγους των παρατηρήσεων του i ατόµου στην k–οστή ακολουθία 

ακολουθεί µια διµεταβλητή λογαριθµοκανονική κατανοµή όπως αναφέρουν και οι Crow 

και  Shimizu (1988). 

i1kX )Xi2k ′

 

4.4.2 Ποσότητες βιοϊσοδυναµίας  

 

Στην πράξη ο λόγος των µέσων των ijkX  του υπό έλεγχου και του εγκεκριµένου 

προϊόντος συνήθως θεωρείται ως µια ποσότητα βιοϊσοδυναµίας. Επειδή συνήθως η 

κατανοµή του είναι θετικά λοξή, κάποιοι ερευνητές πρότειναν την χρησιµοποίηση 

του λόγου των διαµέσων στην θέση του λόγου των µέσων τιµών ως µια εναλλακτική 

ποσότητα της µέσης βιοϊσοδυναµίας. Βασιζόµενοι στην ιδέα ότι η διάµεσος 

αντιπροσωπεύει καλύτερα την κεντρική θέση της εκάστοτε κατανοµής όπως αναφέρουν 

και οι Metzler και Huang (1983). Ωστόσο, ο λόγος των µέσων και των διαµέσων µπορεί 

να συγχυστεί µε την επίδραση της περιόδου ή την εντός των ατόµων µεταβλητότητες 

κάτω από το µοντέλο (4.14). Οι µέσοι και οι διάµεσοι των  σε κάθε ακολουθία και 

περίοδο, κάτω από την υπόθεση µη ύπαρξης µεταφερόµενων επιδράσεων, είναι : 

ijkX

ijkX

 

 

ΑΚΟΛΟΥΘΙΑ 1 Περίοδος 1 Περίοδος 2 

Μέσος µREF  =exp[(µ+ P1 +FR) +
2
1

(σ +σ 2
s )] 2

R µTEST =exp[(µ+ P2 +FΤ) +
2
1

(σ +σ 2
s )] 2

T

∆ιάµεσος exp(µ + P1 + FR)  exp(µ + P2 + FΤ)  

ΑΚΟΛΟΥΘΙΑ 2 Περίοδος 1 Περίοδος 2 

Μέσος µTEST =exp[(µ+ P1 +FΤ) +
2
1

(σ +σ )] 2
T

2
s µREF =exp[(µ+ P2 + FR) +

2
1

(σ +σ 2
s )] 2

R

∆ιάµεσος exp(µ + P2 + FΤ)  exp(µ + P1 + FR)  

 
 
Στον πίνακα αυτόν παρατηρούµε ότι οι µέσοι των   περιέχουν την µεταξύ των 

ατόµων µεταβλητότητα σ  και την εντός των ατόµων µεταβλητότητες σ  και σ  των 

λογαριθµησµένων δεδοµένων . Ενώ οι διάµεσοι των  περιέχουν µόνο τις 

σταθερές (fixed) επιδράσεις ,  και .Για το λόγο αυτό, για την αποτίµηση της 

µέσης βιοϊσοδυναµίας µπορούµε να θεωρήσουµε τον ακόλουθο λόγο των µέσων 

ijkX

2
s

2
T

2
R

ijkY

jP
~

ijkX

µ~ kj,F
~
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βιοδιαθεσιµοτήτων των αρχικών δεδοµένων, ο οποίος απεικονίζει µόνο τα 

αποτελέσµατα που προκαλούνται από την διαφορά στις κύριες επιδράσεις µεταξύ των 

δυο µορφών.  

 

δ =  =  exp(F)  =  exp(FF
~
 T – FR)  =  

)exp(F
)exp(F

R

T   =  
)Fexp(µ
)Fexp(µ

R

T

+
+

  =  
R

Τ

F
~
 µ~
F
~
 µ~

 =  
R

Τ

µ~
µ~

 

όπου ~  = ~   και  ~  = . Τµ ΤF
~
 µ Rµ RF

~
 µ~

 

Υπάρχουν όµως αρκετές ακόµα ποσότητες που σχετίζονται µε την µέση 

βιοδιαθεσιµότητα, όπως για παράδειγµα ο λόγος των περιθώριων µέσων του υπό 

έλεγχου προς του εγκεκριµένου τύπου, ο οποίος δίνεται από τον τύπο : 

δΜ  =  










=++

=++

 2  k )],σ-(σ
2
1

 F P exp[-

1  k   )],σ-(σ
2
1

 F exp[P

2
R

2
Τ

2
R

2
Τ

 

 

Κάτω από την υπόθεση της µη ύπαρξης επίδρασης περιόδου η ποσότητα δΜ  

µετασχηµατίζεται ως εξής : 

                                            δΜ  =  )]σ-(σ
2
1

 exp[F 2
R

2
Τ+                                (4.16) 

 

Εποµένως µπορούµε να συµπεράνουµε ότι το δΜ  είναι µια ποσότητα της µέσης 

βιοδιαθεσιµότητας που αποτιµά την βιοϊσοδυναµία συνδυάζοντας πληροφορίες από την 

ορισµένη κύρια επίδραση του φαρµάκου και την διαφορά στις εντός των ατόµων 

µεταβλητότητες για τα λογαριθµηµένα δεδοµένα.  Όταν  το δ2
R

2
Τ σσ = Μ συµπίπτει µε 

τον λόγο των περιθώριων διαµέσων της υπό έλεγχο προς της εγκεκριµένης µορφής. 

Μια επίσης ελκυστική ποσότητα που συνδέεται µε την βιοδιαθεσιµότητα είναι ο 

µέσος των ατοµικών λόγων, ο οποίος δίνεται από τον τύπο: 

 

δΙ  =   






=++

=++

 2  k ),2σ F P exp(-

1  k   ),2σ F exp(P
2
d

2
d

όπου  = 2
dσ )σ(σ

4
1 2

R
2
Τ +  

 

Όταν δεν υπάρχει επίδραση της περιόδου το δΙ µετασχηµατίζεται ως εξής : 

 79 



δΙ  =   )2σ exp(F 2
d+

Εποµένως  η αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας χρησιµοποιώντας τα δΜ και δΙ 

εµπλέκει όχι µόνο την ορισµένη κύρια επίδραση αλλά και τις εντός των ατόµων  

µεταβλητότητες. Συνεπώς ακόµα και αν η κύρια επίδραση των φαρµάκων των 

λογαριθµηµένων δεδοµένων είναι µηδέν οι δύο µορφές του φαρµάκου δεν µπορούν να 

θεωρηθούν βιοϊσοδύναµες λόγο των εντός των ατόµων µεταβλητοτήτων. Από την 

άλλη, η διάµεσος των ατοµικών λόγων γίνεται ίση µε το δ όταν απουσιάζει η επίδραση 

της περιόδου. Εφόσον το δ εµπλέκει µόνο τη κύρια επίδραση των φαρµάκων των 

λογαριθµισµένων δεδοµένων θα εστιάσουµε την προσοχή µας αρχικά, όπως αναφέρουν 

οι Berger και Hsu (1996), στην εφαρµογή µεθόδου αποτίµησης της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας που στηρίζεται στο δ. Ενώ στην συνέχεια θα προτείνουµε την 

εφαρµογή µιας µεθόδου αποτίµησης της µέσης βιοϊσοδυναµίας βασισµένοι στο δΜ 

χρησιµοποιώντας γενικευµένα p-values.  

 

4.4.3 Αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας στηριζόµενοι στο λόγο των 

κύριων επιδράσεων των δυο µορφών  

 

 Αν η λοξότητα του  µπορεί να αφαιρεθεί µε λογαρίθµιση και οι µέσοι των 

λογαριθµηµένων δεδοµένων έχουν ασυµπτωτικά κανονική κατανοµή, τότε η µέση 

βιοϊσοδυναµία µπορεί να αποτιµηθεί χρησιµοποιώντας τις στατιστικές µεθόδους που 

περιγράψαµε στις ενότητες 4.3.1 και 4.3.2, στην περίπτωση που τα αρχικά δεδοµένα 

ακολουθούν κανονική κατανοµή, βασισµένοι όµως τώρα στα µετασχηµατισµένα 

δεδοµένα. Για παράδειγµα κατά τη σύγκριση των µέσων βιοδιαθεσιµοτήτων των δύο 

µορφών η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί είναι η υπόθεση  

ijkX

 

oH  :    δ  ≤ δL        ή           δ ≥ δU 

αH  :     δL < δ < δU 

 

η οποία εφόσον ισχύει ότι δ = 
R

Τ

µ~
µ~

=
)Fexp(µ
)Fexp(µ

R

T

+
+

 = exp(µT – µR)  είναι ισοδύναµη µε 

την :  

  

                      H  :    exp(µo T – µR)  ≤ δL        ή           exp(µT – µR)  ≥ δU     

αH  :     δL < exp(µT – µR)   < δU 
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και λογαριθµιζοντάς την, παίρνουµε : 

 

oH  :    µT – µR  ≤ θL        ή           µT – µR  ≥ θU 

                                               H  :     θα L < µT – µR  < θU                                                 (4.17) 

όπου θL = log(δL) και θU = log(θU). 

 

Τέλος παρατηρούµε ότι οι παραπάνω διαστηµατικές υποθέσεις (4.17) µπορούν να 

αναλυθούν σε δυο σύνολο µονόπλευρων υποθέσεων : 

 

                    Ηο1 :    µΤ – µR ≤ θL        έναντι        Hα1 :    µΤ – µR > θL                                         

                    Ηο2 :    µΤ – µR ≥ θU        έναντι        Hα2 :    µΤ – µR < θU                                         

 

Οπότε για τον έλεγχο των υποθέσεων αυτών, χρησιµοποιώντας τη διαδικασία των δυο 

µονόπλευρων υποθέσεων, θα πρέπει να  βασιστούµε στις λογαριθµηµένες αποκρίσεις 

Yijk = log( ), οι οποίες ακολουθούν το µοντέλο (4.15) και για τις οποίες όπως έχουµε 

αναφέρει και σε προηγούµενες ενότητες η ποσότητα : 

ijkX

 

D = RT YY −  = 
2

)YY(-YY .22.11.12.21 ++
       

αποτελεί έναν κανονικά κατανεµηµένο αµερόληπτο εκτιµητή της διαφοράς F = µT – µR 

µε διακύµανση  σ 2
D  = 








+

21

2
d n

1
n
1

σ  = 







++

21

2
R

2
T n

1
n
1

)σ(σ
4
1

 

Εποµένως βασισµένοι στα στατιστικά : 

LT  = 
D

L

σ̂
θD −

= 

21
d

LRT

n
1

n
1

σ

θYY

+

−−

ˆ
       και         = UT

D

U

σ̂
θD −

 = 

21
d

URT

n
1

n
1

σ

θYY

+

−−

ˆ
 

 µπορούµε να απορρίψουµε την µηδενική υπόθεση  Ηο σε επίπεδο α και να 

ισχυριστούµε ότι οι δυο µορφές του φαρµάκου είναι βιοϊσοδύναµες, αν και οι δυο 

έλεγχοι απορρίπτουν τις Ηοi , δηλαδή αν ισχύει : 

 

LT > t(α, n1 + n2 – 2)        και      > t(α, nUT 1 + n2 – 2) 
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4.4.4 Αποτίµηση της µέσης βιοϊσοδυναµίας στηριζόµενοι στο λόγο των 

περιθώριων µέσων των δυο µορφών 

 

Όπως έχουµε αναφέρει στο πρώτο κεφάλαιο ο έλεγχος της µέσης βιοϊσοδυναµίας 

στηρίζεται κατά κύριο λόγο στον λόγο των µέσων τιµών των φαρµακοκινητικών 

αποκρίσεων για αυτό θα ήταν καλύτερο να στηριχθούµε στην ποσότητα δΜ για την 

παραγωγή µεθόδων αποτίµησης της µέσης βιοϊσοδυναµίας. Εφόσον τα αρχικά µας 

δεδοµένα ακολουθούν λογαριθµοκανονική κατανοµή τα =ln( ) θα 

ακολουθούν κανονική κατανοµή µε παραµέτρους: 

ijkX  ijkY ijkX

Ε( )=  =   ijkY




≠+

=+

kjαν    ,Fµ

kjαν    ,Fµ

Τ

R





≠

=

kjαν    ,µ

kjαν    ,µ

Τ

R

και 

V( ) =  , ijkY






≠+

=+

kjαν    ,σσ

kjαν    ,σσ
2
s

2
Τ

2
s

2
R

 

για τις οποίες έχουµε αποδείξει ότι ένας αµερόληπτος εκτιµητής του µΤ είναι το TY  ενώ 

του  το Rµ RY . Οι TY  και RY  ακολουθούν κανονική κατανοµή µε µέση τιµή µΤ και  

αντίστοιχα και διακυµάνσεις: 

Rµ

 

V( TY ) = σ 2  = VYT
( )






+ ⋅⋅ 1221 YY

2
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4
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4
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και οµοίως V( RY ) = σ 2
YR

  =  )σ(σ
n
1

n
1

4
1 2

S
2
R

21

+









+  

 

Εποµένως οι µέσοι για την υπό έλεγχο και εγκεκριµένη µορφή θα δίνονται από τους 

τύπους: 
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ΤESTµ = exp(ηΤ)= exp( )σ(σ
2
1

µ 2
S

2
ΤT ++ )   και     = exp(ηREFµ R) = exp( )σ(σ

2
1 2

S
2
RR ++µ ) 

 

 Άρα η υπόθεση που πρέπει να ελεγχθεί είναι η υπόθεση  

 

oH  :    δΜ  ≤ δL        ή           δΜ ≥ δU 

αH  :     δL < δΜ < δU 

 

όπου  

   δΜ = 
REF

ΤEST

µ
µ
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))σ(σ

2
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Fexp(µ

))σ(σ
2
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Fexp(µ

2
S

2
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2
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2
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+++

+++
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)σ(σ
2
1

µ-)σ(σ
2
1

µexp 2
S

2
RR

2
S

2
ΤT

ηη

    

 

Οπότε η  είναι ισοδύναµη µε την :  oH

  

                      H  :    exp   ≤ δo ( RT ηη − ) )
)

L        ή           exp  ≥ δ( RT ηη − U     

αH  :     δL <    < δ( RTexp ηη − U 

 

και λογαριθµίζοντας την, παίρνουµε : 

 

oH  :    RT ηη − ≤ θL        ή           RT ηη − ≥ θU 

                                               H  :     θα L < RT ηη − < θU                                                 (4.18) 

όπου θL = log(δL) και θU = log(θU), 

 

η οποία µπορεί να αναλυθεί σε δυο σύνολο µονόπλευρων υποθέσεων : 

 

              Ηο1 :    RT ηη − ≤ θL        έναντι        Hα1 :    RT ηη − > θL                                              

              Ηο2 :    RT ηη − ≥ θU        έναντι        Hα2 :    RT ηη − < θU                                             
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Εφόσον τα δεδοµένα µας ακολουθούν λογαριθµοκανονική κατανοµή µπορούµε να 

χρησιµοποιήσουµε τις γενικευµένες µεταβλητές ελέγχου που παρουσιάσαµε στο 

κεφάλαιο 2 για την σύγκριση δυο λογαριθµοκανονικών κατανοµών. Οπότε µε βάση το 

γεγονός ότι η TY  ~ Ν ( )2
YT, T
σµ , η οποία εξαρτάται από την παράµετρο µΤ του 

ενδιαφέροντός µας και την ενοχλητική παράµετρο σ 2
YT

 = )σ(σ
n
1

n
1

4
1 2

S
2
Τ

21

+









+   και ότι 

η RY  ~ Ν ( )2
YR, R
σµ , η οποία εξαρτάται από την παράµετρο µR του ενδιαφέροντός µας 

και την ενοχλητική παράµετρο σ 2 = YR
)σ(σ

n
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4
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+ , τότε µπορούµε να 

θεωρήσουµε τις γενικευµένες τυχαίες ποσότητες :  
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• Για j = k: 
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θεωρώντας ότι οι S1   και S 2
2  είναι οι εκτιµητές των  και  αντίστοιχα για 

τους οποίους ισχύει : 

2 2
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R σσ +
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Οι παρατηρούµενες τιµές των Τ1 και Τ2 είναι : 
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και s
TY ,  s

RY   είναι οι παρατηρούµενες τιµές των S
TY  και S

RY   αντίστοιχα και Zτ = 

( TT µY − )/σ
TY  ~ N(0, 1), ZR = ( RR µY − )/σ

RY  ~ N(0, 1), U 2 = (n1 + n2 – 2) S 2
YT

/σ 2
YT

 ~ 

X  και V 2 = (n2
2nn 21 −+ 1 + n2 – 2) S 2

YR
 / σ 2

YR
 ~ X  και οι οποίες είναι επίσης 

ανεξάρτητες. Οπότε για τον έλεγχο των µηδενικών υποθέσεων Η

2
nn 21 −+ 2

ο1 και Ηο2  ορίζουµε τις 

γενικευµένες τυχαίες ποσότητες: 

ΤL = Τ1 – Τ2 – ( η ) + θ21 η− L           και      ΤU = Τ1 – Τ2 – ( ) + θ21 ηη − U 

οι οποίες έχουν παρατηρούµενες τιµές ανεξάρτητες από τις ενοχλητικές παραµέτρους: 

 

ΤLobs = Τ1obs – Τ2obs – ( ) + θ21 ηη − L  =  – ( ) + θ21 ηη − 21 ηη − L  =  θL 

  και       ΤUobs = Τ1obs – Τ2obs – ( ) + θ21 ηη − U  = – ( ) + θ21 ηη − 21 ηη − U  =  θU       

 

Παρατηρούµε επίσης ότι µειώνονται στοχαστικά µε το . Άρα το γενικευµένο  p-

value για τον έλεγχο της υπόθεσης Η

 21 ηη −

ο1 δίνεται από τον τύπο:  

 

p(x)  =  Pr(TL  § θ )

 

  

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

L | = θ 21 ηη − L   

Ενώ για τον έλεγχο της µηδενικής υπόθεσης Ηο2 έχουµε  το γενικευµένο p-value : 

  p(x)  =  Pr(TU  ≥ θU | = θ 21 ηη − U) .
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ΚΕΦΑΛΑΙΟ 5ο : 

 

 

 

ΣΥΜΠΕΡΑΣΜΑΤΑ 
 

 
 
 
 

Βασικός στόχος της εργασίας αυτής είναι να αποτελέσει ένα σηµαντικό βοήθηµα 

για κάποιον που θέλει να ασχοληθεί µε µελέτες βιοϊσοδυναµίας. Για το λόγο αυτό 

προσπαθήσαµε να παρουσιάσουµε µια ολοκληρωµένη µελέτη του θέµατος. Ξεκινώντας 

την παρουσίαση αυτή δώσαµε τους βασικούς ορισµούς και τους τρόπους 

προσδιορισµού των µελετών βιοϊσοδυναµίας. Στη συνέχεια βασισµένοι στους 

κανονισµούς των διεθνών οργανισµών έγκρισης, όπως του FDA και του EMEA καθώς 

και στην διεθνή βιβλιογραφία, παρουσιάσαµε τους δυο βασικούς σχεδιασµούς των 

µελετών βιοϊσοδυναµίας: τον παράλληλο (parallel) και τον διασταυρούµενο (crossover) 

σχεδιασµό καθώς και τους προτεινόµενους τρόπους αποτίµησης της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας σε καθέναν από αυτούς.  

Στον παράλληλο σχεδιασµό, θεωρώντας δυο οµάδες ασθενών που λαµβάνουν 

διαφορετικές µορφές ενός φαρµάκου, συγκρίναµε τις αποκρίσεις των ασθενών µεταξύ 

των δυο οµάδων χρησιµοποιώντας δυο µονόπλευρα t τεστ και εφαρµόσαµε την 

διαδικασία αυτή στις περιπτώσεις που οι αποκρίσεις των ασθενών ακολουθούν είτε 

κανονική είτε λογαριθµοκανονική κατανοµή. Κατά την πορεία της έρευνας µας 

διαπιστώσαµε ότι όλες οι προτεινόµενες µεθοδολογίες για την αποτίµηση της µέσης 

βιοϊσοδυναµίας βασίζονται σε µια σηµαντική υπόθεση. Πρόκειται για την ύπαρξη ίσων 

διακυµάνσεων µεταξύ των αποκρίσεων των δυο οµάδων. Παρόλα αυτά στοιχεία 
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µελετών βιοϊσοδυναµίας µας οδηγούν στο συµπέρασµα ότι ένας τέτοιος ισχυρισµός δεν 

είναι πάντα αληθής. Προσπαθώντας να ξεπεράσουµε το πρόβληµα που δηµιουργείται, 

όταν οι διακυµάνσεις των αποκρίσεων των δυο φαρµάκων δεν είναι ίσες, καταφύγαµε 

στην εφαρµογή της ιδέας των γενικευµένων p-values που παρουσιάστηκαν από τους 

Tsui και Weerahandi το 1989. 

Τα γενικευµένα p-values αποτελούν µια µέθοδο ελέγχου µονόπλευρων 

υποθέσεων για παραµέτρους του ενδιαφέροντος µας, όταν παρουσιάζονται ενοχλητικές 

παράµετροι.  Η µέθοδος αυτή βασίζεται στην επιλογή µιας κατάλληλης στατιστικής 

ποσότητας, η οποία περιέχει όχι µόνο τις τυχαίες µεταβλητές του ενδιαφέροντος µας 

αλλά και τις παρατηρήσεις αυτών καθώς και τις παραµέτρους του προβλήµατος. Η 

στατιστική αυτή ποσότητα ονοµάζεται γενικευµένη ποσότητα ελέγχου και απαιτούµε να 

έχει συγκεκριµένες ιδιότητες, όπως το ότι η παρατηρούµενη τιµή της και η κατανοµή 

της να είναι ανεξάρτητη από τις ενοχλητικές παραµέτρους. Βασιζόµενοι σε αυτή τη 

γενικευµένη ποσότητα ελέγχου µπορούµε να παράγουµε ένα p-value για τον έλεγχο 

της µηδενικής υπόθεσης, το οποίο να είναι ανεξάρτητο από την ενοχλητική παράµετρο 

και κατά συνέπεια να είναι υπολογίσιµο.   

Συµπεραίνουµε λοιπόν ότι επιλέγοντας την στατιστική συνάρτηση ενός ελέγχου 

µε τέτοιο τρόπο ώστε να πληρεί τις ιδιότητες που προαναφέραµε, µπορούµε να 

πραγµατοποιήσουµε ελέγχους υποθέσεων που η κλασική θεωρία ελέγχων υποθέσεων 

δεν µπορεί να πραγµατοποιήσει. Στο σηµείο αυτό θα πρέπει να σηµειώσουµε ότι η 

επιλογή της γενικευµένης αυτής ποσότητας ελέγχου γίνεται µε τέτοιο τρόπο, ώστε να 

πληρεί τις προϋποθέσεις που έχουµε θέσει και όχι µε µοναδικό σκοπό να ακολουθεί µια 

γνωστή κατανοµή, όπως απαιτεί η κλασική θεωρία ελέγχων υποθέσεων. Τέλος, 

διαπιστώσαµε ότι η χρησιµότητα των γενικευµένων p-values είναι πολύ µεγάλη 

εφόσον, όπως παρουσιάσαµε στην εργασία αυτή, µε την εφαρµογή τους µπορούµε να 

λύσουµε γνωστά προβλήµατα της  στατιστικής, όπως το πρόβληµα του Behrens – 

Fisher και το πρόβληµα του Fieller. 

 Στην περίπτωση του διασταυρούµενου σχεδιασµού, θεωρούµε δυο οµάδες 

ασθενών που λαµβάνουν και τις δυο µορφές ενός φαρµάκου σε διαφορετικές όµως 

χρονικές περιόδους. Κατά τον σχεδιασµό αυτό διαπιστώσαµε ότι εκτός από την 

επίδραση του φαρµάκου, τις αποκρίσεις των ασθενών επηρεάζουν η περίοδος λήψης 

του φαρµάκου, η επίδραση του άτοµου και η µεταφερόµενη επίδραση από την 

προηγούµενη περίοδο. Οπότε, σε αντίθεση µε τον παράλληλο σχεδιασµό στον 

διασταυρούµενο θα πρέπει να βγάλουµε στατιστικά συµπεράσµατα για κάθε µια από τις 

επιδράσεις αυτές. Επειδή όµως στις µελέτες βιοϊσοδυναµίας κύριος στόχος µας είναι να 
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συγκρίνουµε τα δυο φάρµακα ή τις δυο θεραπείες, οι περισσότεροι ερευνητές στις 

µεθόδους που παρουσιάζουν, συγκρίνουν µόνο τις κύριες επιδράσεις των φαρµάκων. Η 

σύγκριση αυτή, στην περίπτωση που τα δεδοµένα µας ακολουθούν κανονική κατανοµή, 

είναι ισοδύναµη µε την σύγκριση των µέσων τιµών των αποκρίσεων των δυο 

φαρµάκων. Στην περίπτωση όµως που οι αποκρίσεις των ασθενών ακολουθούν 

λογαριθµοκανονική κατανοµή, η σύγκριση των κύριων επιδράσεων των φαρµάκων δεν 

είναι ισοδύναµη µε την σύγκριση των µέσων τιµών των αποκρίσεων των φαρµάκων.  

Όταν τα φαρµακοκινητικά δεδοµένα ακολουθούν λογαριθµοκανονική κατανοµή, 

παρατηρούµε ότι οι µέσες τιµές των αρχικών παρατηρήσεων περιέχουν τις κύριες 

επιδράσεις των φαρµάκων για τα λογαριθµο-µετασχηµατισµένα δεδοµένα καθώς και τις 

διακυµάνσεις αυτών. Εποµένως, υπάρχει περίπτωση δυο φάρµακα να προκαλούν ίσες 

επιδράσεις στους ασθενείς αλλά ταυτόχρονα να προκαλούν διαφορετική µεταβλητότητα 

στις αποκρίσεις αυτών. Πράγµα που κάνει τα δυο φάρµακα να µην είναι ισοδύναµα και 

να µην µπορούν να χρησιµοποιηθούν εναλλακτικά το ένα στην θέση του άλλου. 

Συµπεραίνουµε λοιπόν ότι ακόµα και στην περίπτωση του διασταυρούµενου 

σχεδιασµού θα ήταν καλύτερο να συγκρίνουµε τις µέσες τιµές των αποκρίσεων των 

φαρµάκων έτσι ώστε να προκύπτουν πραγµατικά ισοδύναµα φάρµακα τα οποία 

µπορούν να χρησιµοποιηθούν εναλλακτικά. Οπότε για την σύγκριση των µέσων τιµών 

των αποκρίσεων των δυο φαρµάκων, λόγω της εµφάνισης ενοχλητικών παραµέτρων, 

δηλαδή των διακυµάνσεων των λογαριθµησµένων αποκρίσεων προτείνουµε την 

χρησιµοποίηση των γενικευµένων p-values. 

Εποµένως καταλήγουµε στο συµπέρασµα ότι µε την χρήση των γενικευµένων   

p-values µπορούµε τα ξεπεράσουµε πολλές δυσκολίες που εµφανίζονται σε µελέτες 

βιοϊσοδυναµίας και να δώσουµε γενικές µεθοδολογίες αποτίµησης των µελετών αυτών. 

Όµως η εφαρµογή των γενικευµένων  p-values σε µελέτες βιοϊσοδυναµίας  παρουσιάζει 

και ορισµένες δυσκολίες, οι οποίες βασίζονται κυρίως στην δυσκολία υπολογισµού 

αυτού του γενικευµένου p-value λόγω της πολυπλοκότητας που παρουσιάζει η 

κατανοµή της αντίστοιχης γενικευµένης ποσότητας ελέγχου. Για να ξεπεράσουµε τις 

δυσκολίες αυτές µπορούµε να χρησιµοποιήσουµε µεθόδους προσοµοίωσης µε τις οποίες 

µπορούµε να υπολογίσουµε τον Monte Carlo εκτιµητή του γενικευµένου p-value για 

κάθε περίπτωση. Η υλοποίηση τέτοιων προγραµµάτων για µελέτες βιοϊσοδυναµίας 

βρίσκεται υπό µελέτη και φιλοδοξούµε να αποτελέσει θέµα µελλοντικής εργασίας. 

Τέλος, σηµαντικό θέµα για µελέτη αποτελεί η εφαρµογή των γενικευµένων p-values σε 

µελέτες πληθυσµιακής (population) και ατοµικής (individual) βιοϊσοδυναµίας, η οποία 

ελπίζουµε να αποτελέσει επίσης θέµα µελλοντικής µας έρευνας.  
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