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臨 床 試 験 の 統 計 学 的 側 面

Statistical Aspects of Clinical Trials

Chihiro IIirOtsu*

While the general principles Of data analysis apply alsO tO clinical trials,such trials have

yet special features.  First there are many sOrts of variation factors such as institutes,

severity of illness and cause germs,which are flxed and indicative factOr within a trial but

act as if they were noise in the actual clinical treatments.  We describe fOr the mOdel

based approach tO this prOblenl the generaHzed linear models including the prOportional

hazards mOdel,10gistic regressiOn and regressiOn mOdels for Ordinal categorical data.  It

requires,however,a careful exanlinatiOn of the model before extending the result beyond

the trial and in sOme cases the dOuble_blind randOInized design based approach is recOrn―

mended,which is described in§ 2.  Next in the analysis of clinical trials lnostly concerned

are the nonnormal distributions and the rnethod based On the rank data can be apphed fOr

the ordinal categorical data, and vice versa.  The analysis Of repeated measures is a

deve10ping fleld Of which we intrOduce generalized multivariate analysis Of variance

approach, twO_stage nlixed effects model and nonlinear nlixed effects model.  Other

irnpOrtant issues discussed are variOus kinds Of rnultiplicity problems and proving equiva‐

lence of a new drug with the standard.

臨床試験には一般的な統計解析の原理はすべてあてはめられる一方,い くつか特徴的なこと
もある。第一に施設,重症度,起因菌のように,一つの臨床試験内では母数的な標示因子と考
えられるのに,実際の臨床処置においては必ずしも特定できず,誤差と考えぎるを得ない,い
わゆる変動因子が多数存在する。これに対処するモデルベース トの接近法としてここでは比例
ハザードモデル,ロ ジスティック回帰,順序分類データに対する回帰モデル等の一般線形モデ
ルについて述べる。ただし,解析の結果を当該臨床試験を超えて適用するにはモデルの十分な
吟味が必要であり,二重盲検無作為化試験に基づ くデザィンベース トの接近法が必要であるこ
とも多い。それについては第 2節で述べる。次に臨床試験では非正規分布を取 り扱うことが多
いが,分布形を仮定しない順位データに基づく方法は順序分類データにも用いることができそ
の逆もいえる。経時測定データの解析は現在発展中の分野であるが,これに関しては一般化多
変量分散分析模型に加え, 2段階混合模型,非線形混合模型を紹介する。その他の重要な問題
として推論の多重性の問題,お よび新薬と標準薬の同等性を証明するための統計的方法につい
て述べる。

1.は じめ に

臨床試験には一般的な統計的推測の原理はすべてあてはめられる一方,臨床試験に特徴的な
問題 も多 く,独自の展開を産んでいる。

COX(1982)で も述べられているように,処理比較の構造はむしろ簡単で多くの場合 2も しく
は3処理の比較が対象となるが,人 (被験者)が繰り返しをなすため,年齢・性別などの人口
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統計的要因の他,過去の病歴,重症度など考慮すべき多くの共変量が存在する.さ らに施設 (お

よび担当医),あ るいは起因菌のように事後的には同定できその影響を評価できても,実際の臨

床現場では事前に同定できずあたかもノイズのように働 く数多 くの要因が存在する.こ のよう

に一つの臨床試験内では母数的な標示因子と見なせるが,その結果を一般に拡大する際には制

御できない変量因子と考えざるを得ない因子は品質管理の分野でも誤差因子 (noise factor)あ

るいは変動因子 (variation factor)と 呼ばれ,そ の取扱いが最近一つの重要なトピックとなっ

ている。

被験者が時間的に試験に組み入れられ,長期生存時間研究での計画的な右側打ち切 り (right

censoring)の他に,転院などによる脱落,副作用による治療変更,医師の処置違反,患者の治

療不順守,あ るいは事後的に判明する不適格など不完全例が多 く発生するのも臨床試験の一つ

の大きな特徴である。これらにより生じ得る処理比較の偏 りを極力おさえるため,試験計画お

よび解析で様々な工夫がなされる。

さらに困難な問題はそもそも解析特性値 として何を採用すべきかが必ずしも明確でないこと

である.比較的効果の発序が明確と思われている感染症の領域ですら,菌の消長と臨床症状の

改善は必ずしも相関しないし,単独菌感染と複合菌感染の違い,あ るいは急性と慢性を区別す
べきか否かなど議論が絶えない.高血圧症では血圧,ま た高脂血症では体内総コンステロール

量,HDL(善玉コンステロール),LDL(悪玉コンステロール),そ してトリグリセライドなど

の計量特性値が測定され解析されるが,こ れらも脳血管障害や心臓病など本来の疾患に対する

代用特性 (surrogate endpoint)に過ぎない.さ らにこれらのように本来の疾患と相関が強 く,

再現性,安定性もあって予測力の高い代用特性の得られない領域も数多 くある.た とえばうつ

病などの精神性疾患ではこのような信頼すべき計量特性値は得られず,様々な心因的スコア(の

総合)が解析されるが,その精度および本来の疾患の改善度との関連はまた議論を要するとこ

ろである.

良 く効 く薬には多かれ少なかれ何らかの副作用が伴うのが普通であるが,改善度と副作用の

程度をどうバランスさせるかも重要な問題の一つである.我が国では改善度と副作用のデータ

をそれぞれ集計し解析する他,両者を勘案した主治医の判定である有用性が重要な情報として

解析されている.有用性についてはその定義が不明確で担当医の主観が入 り得るとの批判もあ
るが,有意な改善と副作用が同一の患者に出現したのか否かは臨床的に重要な意味があるのに

別個の集計ではそれが失われてしまうこと,ま た,た とえば感染症における抗生剤のように救

命治療を目的とする場合と,高脂血症剤のように特性値のコントロールを目的とする場合では

同程度の副作用に対して重み付けが異なることを考えると,一人の被験者内で改善と副作用を
バランス評価した有用性も重要な情報を提供すると思われる.そ こで疾患ごとに,信頼すべき

代用特性がありそれを解析対象とするのか,あ るいはできるだけ基準を統一し,客観性を確保
した上で担当医による有用性判定を解析するのかを定める必要がある.

生物学的データは計量特性値であっても一般に正規分布よりは裾が重 く,対数正規分布やワ

イブル分布のように右に裾をひくことが多い.そ こで非正規分布のための統計的方法が重要に
なる。このためノンパラメトリックな方法が使われることも多い.さ らに,改善度や重症度の
ような1回序分類データとして得られることも多 く,それに基づ く処理比較の方法やモデリング
の方法がいろいろ提案されている.順序分類データはタィ (同 1頁位)の多 くある順位データと
みなすこともできるので,1頁位に基づくノンパラメトリック法は順序分類データにも適用でき
るし,そ の逆もいえる.

多群比較の場合は一様性検定に替えて,目的に応じた多重比較法がよく用いられる.た とえ
ば,治験薬群と対照薬とを比較するDunnett法,用量を上げたときに零水準に比べ有意な効果
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の発序する水準を検出するための Williams法 ,同 じく用量を上げたときにその前後で効果の

差が大きく異なる点を検出するための max t法 などがあり,効率的な有意確率計算のアルゴリ

ズムの工夫や検出力の比較などが行われている.なお,高血圧症に関しては効果を見ながら用

量を上下する独特な用量増減法が用いられるが,こ のように効果依存のストッピングルールを

用いた場合の解析法はいまだよく解明されていない.

以上臨床試験の特徴を述べたがその多 くは単に数学的な処理に留まらず,実質科学的に意義
のある方策を探求するのに臨床医と統計学者の密接な協議が必要であるばかりでなく,被験者
の協力や倫理的側面の考慮まで要請される.臨床試験はこのように極めて学際的な分野である
が,本論文ではとくに統計学関連事項に限って述べることとしたい。

2.臨床試験の計画

動物による毒性試験やインヴィトロの薬理試験などのいわゆる前臨床を経た後,人での臨床
試験は I～Ⅳ相の四つのステップを踏んで行われる. I相 は少数の健常者 (10名程度のボラン
ティア)に よる安全性試験であり,Ⅱ相は用量設定試験,Ⅲ相が適切な対照薬をおいた比較試
験,そ してⅣ相は市販後の調査ならびに再審査である.特に,稀な副作用は限られた例数によ
る臨床試験では捉えられない可能性が強いので,Ⅳ相に負うところが大きい.Ⅱ相は前期の比
較的少数例による瀬踏み試験と,後期のより多数例による試験 とに分かれる.以下ではこれら
のうち特に,後期H相 とⅢ相の比較臨床試験における統計的諸問題について述べる.

人による臨床試験ではセレクションバイアスと心因的プラセボ効果によるバイアスを避ける
ために,原貝Jと して無作為化二重盲検試験 (randomized doubly blinded test)が 行われる.

二重盲検の名は被験者,担当医の両者が用量,あ るいは治験薬,対照薬の別を知り得ないよう
に無作為投与を行うことに由来している。

無作為化のレベルはいろいろである. とくに時間的均一性を意図したものとして置換ブロッ
ク法,バイアス トコイントス法,最小化法などがある (Pocock,1983).置換プロック法とは,

被験者を組み入れ順に大きさ4な いし8の ブロックに区切 り,最初のブロックに比較すべき同
数の処理をランダムに割 り付け,その後のブロックではそれを順次巡回置換した割 り付けを用
いるものである.バイアス トコィントス法は2処理A,Bの比較において第 r番目の被験者の
割り付け確率変数 ∠rを

∠γ={_li 
γ番目の

T験
者が処

菅

Aを受けたとき,

と定義し,

Sr=∠1+¨・+∠ r

とするとき,与えられた S″=sに対 し

であるような無作為化を行うものである(Efron,1971).た だし,1/2<沙 <1であり,た とえば
Efronは ,=2/3を 薦めている.こ れにより常に割り付けの均等化がはかられるが,解析上この
計画が被験者の反応 (改善度)に依存していない (nOninfOrmat市e)こ とが重要である。Cox
(1982)は この種の計画で得られた試験の解析について考察し, とくに
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E(∠″+11Sr=s)=―
“

,0.01<ε <0。 1

である計画の具体的な解析法を述べている.最小化法は若干の重要な予後因子を,比較する処

理間で強制的にバランスさせようとするものである.すなわち,注目する予後因子のアンバラ

ンスを測る損失関数を用意し,常に損失関数を最小にする割 り付けを採用する.重要予後因子

が既知である場合に,こ の方法によりその偏 りを避けることができるが,確率化の要素が入ら

ないため,置換ブロック法における並べ替え検定のような適切な統計処理の方法が得られない

ことが難点である。なお,一般に臨床試験は複数の施設にまたがって行われるため,こ こに述

べた無作為化法を行うには割 り付けセンターによる電話登録法などを用いることが必要にな

る。

さて,我が国で実際によく行われているのは施設をブロックとする局所無作為化である.こ
れは施設ごとに大きさ4～ 8のブロックを設けその中で処理を無作為に割 り付けるものであ

る.各施設は並行して試験を進めるので,こ れにより時間的な無作為化も図られることになる.

ところで試験に組み入れる施設数および施設当りの被験者数については多 くの議論があり,日
米の臨床試験遂行上での一つの大きな差異であることが指摘されている.すなわち,日本では

50～ 100あ るいはそれ以上の施設を用い,一施設で少ない場合には例数 1,2と いうことが多い

のに対し,米国では優れた少数の施設を用い,一施設当りに施設間差を推定できる程度の例数

を確保することが行われている.こ れは変動因子である施設を,日本では臨床の現場に則して

変量因子とみなし,米国は標示因子 (母数)と考えていることに他ならない.背景として日本
は全土で比較的均一性が期待されるのに,米国では地域差が無視し得ないくらいに大きいこと

が挙げらているが,それを裏づける定量的解析は未だ不十分である.こ の両者はどちらが正し
いというものでもなく,それぞれに長所

`短
所がある。日本流では施設間差は処理比較に当っ

てノイズとして作用するため上ヒ較精度が減ぜられる.米国流では施設間差を推定すると同時に

その変動を除去した精度のよい処理比較が可能であるが,治験対象の母集団が実際の治療を受

ける母集団と少なからず食い違うrepresentat市enessの 問題がある.米国では結果の普遍性を

確保するために複数の独立な試験を行うとされてぃ.る が,や はり施設がよりselect市 eである間
題点は残ると思われる.日本でも施設ごとの局所無作為化に対応して,局所的並べ替え検定が

用いられることもあり,それによれば施設間差は除去される.しかしながらそれでは一例のみ
の施設は解析に組み入れられないなどの難点から実際上は完全無作為化を想定した解析がなさ

れることが多い.新しい統計ガイドライン (厚生省,1992)で同等性の積極的証明 (後述)が
求められるようになったいま,上ヒ較精度とrepresentativenessに ついてより精密な議論が必要
である.

以上,一般的な比較的短期の臨床試験の計画について述べたが,抗がん剤の生存時間研究の
ように長期 (5～ 10年)に わたるものでは,患者の追跡や,効果あるいは副作用が判明した場

合にそれをできるだけ速 く実際の臨床に反映させるための中間解析が必要となり,そのための

特別な機構が必要である.こ れについては Buyse et al.(1988)を ,ま た,生存・死亡や発症
予防を目的とした大規模臨床試験についてはMeinert(1986)な どを参照されたい.最近の日本
のガン臨床試験で十分に吟味されたプロトコールに基づく場合でも,中間解析の結果副作用に
よリプロトコールの変更に至ったものが 10～15%に達する他,明確な効果の差による中止も一

例報告されている.なお,抗がん剤は第Ⅲ相試験で腫瘍の縮小が確認された段階で認可し,そ
の後第Ⅳ相で長期の生存時間比較研究を行う.こ れは他の臨床分野と大きく異なるところであ
る.

薬剤の投与終了後に症状が元に復すような特別な場合には,適切な wash outの期間を設け,
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同一被験者に2剤A,Bを適用することにより患者内比較が可能である.こ の場合,被験者を
ランダムに 2分 し,第 1群にA→ B,第 2群にB→ Aと 適用するクロスオーバー法により薬効
と時期効果を分離して推定できる.

3. ノンパラメ トリックなアプローチ

臨床検査データは対数正規分布などの非正規分布に従うことが多 く,処理比較には順位に基
づ くノンパラメトリック検定がよく用いられる.こ こですべてのノンパラメトリック検定はバ

リディティロバス トでぁるが必ずしもエフィシェンシーロバス トではないことに注意する必要
がある.た とえば 2標本並べ替え検定は漸近的に′検定と同等であり,正規分布もしくはそれ
に近い分布では効率が高いが,よ り裾の重い分布あるいは歪んだ分布に対しては急速に効率を
落とす.正規分布の位置比較に対する局所最強力順位検定としてFisher_Yatesス コア検定およ
び Van der waerdenス コァ検定がよく知られているがこれらの特性も同様である.ロ ジステ
イック分布の位置変化に対して最適な WilcoxOnス コア検定 (順位和検定)は ,こ れらに比べる
とやや頑健性が高いが極端に裾の重い分布あるいは歪んだ分布に対してはやはり効率が低下す
る.も ちろん他にもいろいろなスコア選択の可能性があり,歪んだ分布に対するものとしては
極値分布の位置変化に対するSavageス コァ

ωJ='十が当■…+三戸拳百-1 (3.1)

が知 られている.Savageス コアは式 (3.1)が近似的に

ωJ=loycη -loyι (π―グ+1)-1

と表されることからログランクスコアとも呼ばれ,む しろ指数分布の尺度母数に対する最適ス
コアとしてよく知 られている. しかしながらこのようにいろいろなスコアの提案があるという
ことは裏返 していえば一つひとっは必ずしもエフィシェンシーロバス トではないということで
あり,それが自由度 1の線形スコア検定の限界 となる.一方,一組のデータセットに繰返 し異
種のスコア検定を適用すれば第一種の過誤の増大は明白であり,少な くとも後期 H相やⅢ相の
ような検証目的の試験では避けなければならない.そ こで事前に適切なスコアを選択すること
が要求されるが,それはそもそもノンパラメ トリック手法が必要 とされる状況では必ずしも容
易ではない。分布形を推定 しつつ漸近的に最適スコアを選択する適応的な方法 もあるが,それ
がよく機能するには可成 りの例数を要する.そ こで多自由度の手法 として提案されているのが
累積 χ

2法
および max χ2法である.そ の説明のために表 1の例を考える.表 2はそれを順位デ

表 1 ラットにおける抗生剤投与後の半減期

投与量 (mg/kg/day) データ (h) 平均

25

200

表2 表1の順位データ (小さいほうから順位1, 2… とする)

1.

2.

1.55    1.63

1.78    1.93

1.49    1.53

1.80    2.07

2.14

1.70

1.688

1.856

投与量 (Ing/kg/day)
順位

12345678 910計 (サ ンプルサイズ)

5:nt
5:nz

1.

2.

25

200

i111111111 10=η
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―夕に表したものである。

表 2に おいて第 ′群からのサンプルが第 ノ位 となる確率をタガ(グ =1,2;ブ =1,… ,10)と 表す

と,200 mg群 が 25 mg群 より統計的に大きいという一つの表現は

弁≦劣≦…≦券 (3.2)

で与えられる.た だし,式 (3.2)に おいて少なくとも一つの不等号は厳密とする.た とえば背

景分布が単調尤度上ヒを持てば式 (3.2)が満たされる.こ こで,ノ ンパラメトリック検定がエフ

ィシェンシーの意味でもロバストであるためには式 (3.2)を満たす広い対立仮説の範囲で高い

検出力を保持しなければならない.

いま,表 2で 25 mg群の 0, 1データをぅ とおく,

ろ={::霙
;[バ ::麒占[≧.

このときスコア場の線形スコア統計量はΣηブろと表される。ここで単一のスコアシステム

{妨)を考える代わりに,同時に九通り (一般にはπ-1通 り)のスコアシステム,

{0,1,・・・1},{0,0,1,・ ,̈1},¨・,{0,¨・,0,1}

を考え,そのそれぞれに対する線形スコア統計量の規準化二乗をχl,が ,… ,メ とおく.ノ は表 2

において,1,… ,ノ 列およびノ+1,…,10列をそれぞれプールして得られる2× 2表に対す

るPearsonの 適合度 χ
2に

他ならない.そ こでこれを

グ=χ2(1,…
,ノ ;ノ +1,… ,10)

のように表わす.こ のとき累積 χ
2(χ *2)ぉ ょび max χ2・

は次のように定義される。

χ*2=Σガ

max χ
2=maX/

χ*2は次の展開式 (一般の%で表わす)

ノ
2=ボ

行為 +デ
行為 十 十̈v券 砺 Z→ (3.3)

で特徴付けられる(Hirotsu,1986).ただし,χみ)は Chebyshevの選点直交多項式の第ノ次多
項式の各点をスコアとするスコア統計量の規準化二乗である.式 (3.3)と Anderson&Darling

(1952)の適合度統計量の直交多項式による漸近展開との類似性に注意して欲しい.式 (3.3)

において最初の数項が支配的であることは容易に分かるが,χa)は wilcoxon統 計量の規準化
二乗に他ならず,χらはSiegel‐ Tukeyス コアのように分散の違いを検出するための統計量であ
る.従 ってχ*2は主として位置変化を検出し,そ れに分散の変化が重量されたような場合にも高
い検出力を保持する.一方 max χ

2は
その構成からいって凸錐 (3.2)の エッジで高い検出力を

持つので,対数正規分布や指数分布のように歪んだ分布に特に適 している.

χ
*2は

帰無仮説の下で 1次,2次モーメントを合わせた χ
2統

計量の定数倍 数多でよく近似さ

れるが,必要に応 じ Laguerreの 直交多項式の展開により3次モーメン トまで調整することも

できる (Hirotsu,1979,広津,1992a).π を無限大にしたとき,ソ は 3.45に 収東するがこれは

線形スコア統計量の自由度 1お よび適合度 χ
2の

自由度∞に比べ,χ
*2の

指向性,多自由度性を
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よく表している.一方,max χ2に ついてはその成分χr,ガ ,… ,χλ_1がマルコフ性を持つことか
ら,正確な有意確率を計算するための簡潔なアルゴリズムが開発されている (Hirotsu et al.,

1992).max χ
2は

次々と2× 2分割表で数え上げを行うこの方法により,片側検定にも使用さ
れる.

これら種々のノンパラメトリック検定のシュミレーションによる検出力比較は尾上他 (1992)

が行っている。その結果から,背景分布が正規分布もしくはそれに近い分布のときιもしくは
数値をそのまま用いる並べ替え検定,それよりやや裾が重 く対称な分布にWilcoxOn検 定,

Cauchyに 近い分布にはKolmogOrOv‐ SmirnOv検定,歪んだ分布にはmax χ2検定が薦められ
る.そ してこれらすべての場合を通してχ

*2は安定した検出力を示すので,分布形に関する情報
の乏しい時にχ

*2の
使用が薦められる.

4.順序分類データの解析

表 3は ある後期Ⅱ相の用量設定試験の過程で得られたデータであるが,臨床試験においては
このようなllB序分類形式のデータがよく採られる.

表 3 投与量別有用度

投与量    1.好ましく

(mg/kg/day) ない

有 用 度
2.や や好ま 3.有 用 で 4.や や有用 5。 有

しくない  ない    でない

用 6.極 め

有

て 計

用

1. AF 3
2. AF 6

4

6

21

16

10

23

76

77

このような表は表 2において同順位が多数現れたものと見ることができ,解析の方針は前章
とそれ程異ならない.よ く用いられるのは平均順位を用いた WilcoxOn検 定,累積 χ

2そ
して

max χ2でぁる.こ の場合の統計量および有意確率の計算はたとえば広津 (1992b)を参照され
たい.表 3に適用した結果は表 4の ようになる.こ の場合,いずれの方法によっても高度に有
意な結果が得られるが,有意確率は手法によって随分異なることが分かる.max χ2が極めて高
度に有意となるのは両用量の相対有効率がカテゴリ4, 5の間で段差的に変化しているためで
ある.なお,max χ2は臨床試験の分野とは別に2項比率の時系列データの変化点解析(change
point analysis)で も用いられている (Worseley,1986).

表 4 表 3に各種検定を適用した結果

統計量    両側有意確率

Wilcoxon : 2.488

X,*, : 18.453
max r,2- r' (I,2,3,4;5.6) : 10.303

順序分類データを扱 うもう一つの方法は背景に連続分布を想定 し,処理効果の差違を背景分
布の位置あるいは尺度母数の差違で説明することである.こ のアプローチは古 く,た とえば官
能検査データにロジスティック分布を当てはめた SneH(1964)に も見 られるが,日本でよく用
いられるようになったのは McCullagh(1980)お よび Mccullagh&Nelder(1983986)以 降
である.よ く用いられるのは処理 ′ごとに位置母数の異なるロジスティック分布

0.0128

0.0096

0.0033
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Ю =

を想定し,順序分類データが未知ではあるが処理 グに依らない共通の区分点均で区切られた頻

度データとして観測されたと仮定することである.こ れは第 グ処理の第ノカテゴリの生起確率
をタガとするとき,ノ カテゴリまでの累積確率

に対 し

bgTttT=a+れ (4.1)

というモデルを想定することに帰着する.モ デル (4.1)は比例オッズモデルと呼ばれる.処理

比較に当たって み=&プ は未知の攪乱母数であることに注意する.

尺度母数のモデ化には比例ハザー ドモデル

λ(″)=exp(a)ス 0(χ ) (4.2)

から導かれる

los{ - log(1 - Pu)} : o;*los\'' l"{da* (4.3)

がよく用いられる.母 =log∫
iプ

λO(″)凌 は撹乱母数である.モ デル (4.3)も比例ハザードモデル

と呼ばれるがその名はハザード関数 ス(χ)が基準ハザード関数 ス。(χ)の定数倍というモデル (4.

2)に 由来している.

この種のモデルは他にもいろいろあり,た とえば McCullagh(1980)で は位置,尺度母数と
もに異なるロジスティック分布を想定することによりSnell(1964)の あてはめを改良してい
る.ま た,行単位,列単位の多重比較からブロック交互作用モデルをあてはめる方式の提案も
ある (HirOtsu,1983).

5。 共変量解析

序論で述べたように,臨床試験には年齢,性別,重症度,起因菌,地域など被験者の不均一
性の他,施設など予後に有意な影響を与えるかもしれない多 くの要因が存在する.こ れらの変
数は共変量 (covariate)と 呼ばれ,こ の影響度を推定し,処理比較からそれを除去することが
行われる.こ のような共変量解析は,完全無作為化の原理に基づき共変量をすべてノイズとみ
なすdesign basedの解析に対して mOdel basedの 解析と呼ばれる (Koch&Edwards,1985)。
design basedな 解析の結果は無作為標本の抽出された当該母集団に限って適用されるのに対
し,mOdel basedな 解析結果はよリー般の母集団に適用され得るが,そのためにはモデルの適
合度チェックが十分に行われなければならない.次章で述べる分割表タイプの層別解析も古 く
から行われている共変量解析の一種であるが,共変量解析の名が定着し,実際にもよく用いら
れるようになったのはCox(1972)の 生存時間解析以来である.前章で述べた Mucullagh
(1980)お よび MuCullagh&Nelder(1983,86)の 一般線形モデルもその流れを継承したもの
である.
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COX(1972)は生存時間解析において共変量をとりこんだ比例ハザー ドモデル

ス(′ ;z)=exp(β
′
z)2。 (′ ) (5.1)

を想定 した。前章のモデル (4.2)は zがベク トルダミー変数の場合に当たっている.こ のモデ
ルは生存時間関数Fに ついて基準生存時間関数のべき乗

F(′ )={FO(′ )}eXp“
′a

(5。 2)

(い わゆるLehmann alternative)を 想定するのと同値である.

モデル (5.1),(5.2)の ように,分布関数は未知関数としたまま共変量効果の影響をモデル
化する方式は,こ のような構造をまったく仮定しないノンパラメントリックな方式

・
に対してセ

ミパラメトリックモデルと呼ばれる.た とえば,いゎゅる2標本問題 (単純な 2処理比較)に
おいて分布形を仮定せずに単に大小関係を論ずるのはノンパラメトリックなアプローチだし,

ロケーション分布族の位置母数変化として定式化すればそれはセミパラメトリックなアプロー
チになる.セ ミパラメトリックなアプローチはCox(1972)以降系統的なアプローチがなされ
るようになったが,と くにモデル (5.1)は Coxリ グレッションの名でも呼ばれる.

COxは比例ハザードモデル (5.1)の解析において,未知攪乱関数 (nuisance function)ス 0(ノ )

の消去と生存時間解析で不可避な右側打ち切 りに対処するため,被験者 グの死亡時点 んにおけ
る条件付死亡率を,′Jの直前のリスク集合 RJを用いて

思メ
と定義し,部分尤度

Ц」=

に基づく議論を展開した.こ のアプローチは,zJがスカラーで 2値をとる2標本問題で,タ ィ
および打ち切 りがなければログランクスコァ (3.1)を 導 く.しかしながらよリー般の場合に
Цβ)の尤度としての合理性を示し,それに基づく最尤推定量の最適性を示したのは後の論文
(Cox,1975)で ある.

AIDSの抗ウイルス剤開発においても共変量解析は重要な手法であるが,い くっか AIDS研
究特有の難点を有する.最近のAIDS研究における主たる興味は,HIV (Human lmmunO
Denciency)感染後 AIDS発症までの潜伏期間延長に関する処理効果比較 と将来の各時点での
AIDS患者数予測である。このうち前者は一種の生存時間解析であるが,次のような固有の問題
を有する.データとしてはぃくつかの観測時点までの HIV感染者が左側打切データ(一般に正
確な感染時点が不明)と して得られる.その際,通常は観測時点で既にAIDSを発症している
患者が除外されるが,それはより潜伏期間の長い患者をより多くサンプリングすることによる
潜伏期間の過大評価をもたらす.一方輸血による感染の場合にAIDS発症から遡って輸血時点
を感染時点としてサンプルに算入すると,未発症者が除外されるための潜伏期間過小評価が生
じる.次に潜伏期間の分布が求められたとして,AIDS発症者の区間データから将来の患者数を
予測するには,感染の時点分布と現時点までの感染者総数の推定を要する.こ のうち前者につ
いて,未知の感染時点をX,潜伏期間をT,AIDS発症時点をZと し,

X+T=z
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の関係から T,Zに関する情報を基にdeconvolutionに よってXの分布を推定する後退法

(back¨ calculation method)が提案されている.た だし,その際Xと Tの独立性は仮定されて

いる.後者については現時点までにAIDSを発症していない感染者数を推定するいわゆる大き

さの推定 (size estimation)の 問題が生じ,統計的には極めて ill‐posedな 問題 となる.さ らに,

基となるAIDS発症者数の区間データに関し,病気の性質上過少報告 (under reporting)の 問

題があり,こ れは予測に過小評価をもたらす.ま た,現時点と予測時点の間の新たな感染者を

予測にどう含めるか,診断の精密化,基準の変更等現在進行中の要因の影響を予測にどう採 り

入れるか,HIV不感症の異質集団の存在を仮定する場合その割合をどう推定するか等の問題が

ある.こ れらについてより詳しくはJewell(1990)のサーベイを参照されたい.

共変量を扱うもう一つの流れは2項比率データに対するロジットモデルである.本来これは

バイオアッセーの分野で毒物の量″に対する死亡率ル のモデル化から発したものである.こ の

場合ぅ夕の範囲 0<′ <1を無視した回帰モデルが不適切なのは明白である.そ こで当該動物母

集団の毒物に対する閾値分布関数 (ロ ジスティック分布)F(″)を用いて

Flyl=

とすると,ロ ジットlog{夕/1-夕))に 関する回帰モデル

bg奇=島 +βχ

(5.3)

(5。 4)

が得られる.ロ ジットが o<夕 <1を ±∞の範囲に拡げている点が重要である.式 (5。 4)は式 (4.

1)と 形式上類似しているが,比例オッズモデルでは″ (区分点)が未知攪乱母数であるのに対

し,ロ ジットモデルでは″が既知の説明変数であることに注意して欲しい.こ れ故に,ロ ジッ

トモデルはこのような閾値モデルに限らず,一般に2項比率のモデル化に用いられる.すなわ

ち共変量ベクトルを″として

bg奇=″″

とモデル化することがよく行われ,ロ ジスティック回帰モデルと呼ばれている (Koch&Gil―

Hngs,1983).

6.分割表解析

重症度や急性,慢性のような共変量は層別因子 として扱われることが多 く回帰モデルとして

より, 3次元分割表 として定式化されることが多い.こ の場合注意すべきことは

(1)層 別因子の水準によって処理効果の差に違いがあるか否か,

(2)処 理効果の差に違いがないとき,層別因子の水準を通 しての処理効果の差をどう定義

すればよいか

の 2点である.こ れを実例に基づいて説明する.

表 4は複雑性尿路感染症に関する二重盲検比較試験の結果である.こ の例では腎孟腎炎で治

験薬 と対照薬の効果に逆転が見 られる.そ のために併合 した表では効果が相殺 し,,一値は0.393

と大 きな値になる.も し層による違いが偶然のばらつきを超えて有意なものなら併合表での推

論は医学的にも数学的にもミスリーディングであることは明白である.こ のように層により二

つの薬の相対的な薬効差が異なることを層 と薬の交互作用 と呼ぶ。
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表 4 複雑性尿路感染症二重盲検比較試験

層別

H
薬剤

I

改善の有無 J   例数

1.無効  2.有効

有効率  p―値

1. 腎孟腎炎  1.
2.

Treatment
Control

14

15

21

18

0.677     0.235

0.833

2. 膀洸炎 Treatment
Control

13

18

75

74

0.827     0.128

0.719

Treatment
Control

76

61

0。 792     0.393

0.744

次に膀眺炎二重盲検比較試験の結果 (表 5)に ついて考える.表 5では単純性,複雑性 とも

に顆粒が優れてお り,上に述べたような交互作用は見 られない.し かるに併合 した表での p―値

は各層での p―値に比べかえって増大 している.本来,似たような証拠を二つ合わせれば証拠は

強まるはずであり,こ の場合も併合はミスリーディングである.こ の例では単純性と複雑性で

有効率が相当異なり,カ プセル剤が有効率の高い単純性でより多く集められたため,単なる併

合がカプセル剤に有利に働いたのである.こ の例を煎じつめると層別した各表では第一薬が優
るのに併合した表では第二薬が優るということも起こり得,Simpsonの パラドックスと呼ばれ
ている.

表 5 膀洸炎二重盲検比較試験

副
″

薬剤形

f

改善の有無 J

l.無効  2.有効

例数 有効率 ター値

1. 単純性 1. カプセル

2. 顆  粒

15

2

0.845     0.092

0.950

2.複雑性 1. カプセル

2.顆  粒

30

16

53

42

0.434     0.073

0.019

1. カプセル

2.顆  粒

45

18

105

64

150

82

0.700     0.188

0.781

さて,層別解析では上に述べた二つの現象,す なわち層と薬剤の交互作用および Simpsonの
パラドックスに気を付ける必要がある.こ れに対処する統計的方法としては交互作用検定のた
めの Bres10w_Day検定および交互作用がないときに,Simpsonのパラドックスを避けて薬効
差を比較するための Mantel‐Haenszelの 検定がよく知られている.Mantel_Haenszelの 方法は

併合した表で薬効差を測る代わりに,いわば層ごとに薬効差を測 りそれを併合するものである.

Bres10w_Day検定および Mantel‐ Haenszel検 定は現実によく用いられるが,こ れと漸近的に

等価で数学的により明解なのは対数線形模型によるアプローチである.

いま,層 ′において薬剤ノが第ルカテゴリに反応する確率を沙赫 と表し,対数線形模型

10g夕赫=μ +α′+島 +‰ 十(αβ)む 十(αγ)ゴた十(βγ)Jた 十(αβγ)ガた

を想定する.セル度数をク″たとするとき,確率分布 としては y...の み与えた多項分布 (夕…=1),
あるいはク″.を与えた独立な多項分布の積 し″.=1)な どいろいろ考えられるが,仮説検定のさ
いに十分統計量を与えた条件付推測の立場をとるならこれらカーネルの等しい確率分布はすべ

〓
菫
轟
婁
塾
著
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て同値な結果を与える.さ らにそれは 1次の漸近論では無条件検定 とも一致する.そ こで分か

り易いのはむしろグ″たに独立な poisson分 布 P(%“)を仮定 し,πガたに関する対数線形模型

log%″た=μ +αJ+島 +‰ +(αβ)ガ 十(αγ)がた+(βγ)ル +(αβγ)″た (6_1)

を想定することである.層 と薬剤の交互作用に関する帰無仮説はこのモデルで

島 βγ:(″γ)ガた=0

と表される.島βγが成 り立たなければ層を併合する意味がなく,層 ごとに異なった解釈をする
ことになる.〃わ が成 り立つとき,(βγ)ル が層を通しての薬効差を表すが,(αβ)ヴ と(αγ)がたが
共に存在すると併合表による (βγ)ル の評価がミスリーディングになる.(αβ)″ は層における各
薬剤例数のアンバランス,(αγ)′たは層による有効率の違いを表す.島β:(`r)″ =o,島γ:(αγ)ゴた=
0,の いずれか一方でも成立すれば SimpsOnの パラドックスは生ぜず併合表での薬効評価が正
当化される.そ こで実際的な手順はPoissOn分布モデル (6.1)において一連の仮説 島らβγ,」銑β,

島 γそして島γ:(βγ)′た=0の尤度比検定を行うことである.島βγの検定が Bres10w_Day検定,

島βγのみを仮定した乃らの検定が Mantel_Haenszel検 定に対応し,=け ならびに島β,島γの
少なくとも一方を仮定したらγの検定は層を併合した 2元表での独立性検定 (交互作用検定)

に帰着する.こ の手順を適用すると表 4では島 βγの検定が有意確率 0.074と なって傾向差を示
す.こ れはモデル検定としては有意と見なしてよいだろう.表 5では

=α
βγの有意確率は0.564

だが,島ρと
=α

γの有意確率はそれぞれ0.002,0.000と なりSimpsOnの パラドックスの生じる
状況であることが分かる.島βγのみを仮定したんしの検定は有意確率 0.013を 与え,併合した
表に対する結果 (有意確率 0。 188)に比べ合理的な結果を与える。

この対数線形模型によるアプローチは層および薬剤が多水準の場合にも容易に拡張される。
また,検定の各ステップで最尤推定量を求めるのに,帰無仮説の下での十分統計量 (周辺和)

を与えた比例反復法 (Fienberg,1980)が 知られている.なお,分割表データの共変量解析につ
いてはKoch et al.(1982)の レビューが参考になる.

7.多重比較法

表 1は実は下記表 6の一部であり, 2群比較としての取扱いは適切ではない.

投与量 グ

(lng/kg/day) 繰 り返し ブ

5

10

25

50

200

1.17

1.00

1.55

1.21

1.78

1.12      1.o7

1.21      1.24

1.63      1.49

1.63      1.37

1.93      1.80

0.98      1.o4

1.14      1.34

1.53      2.14

1.50      1.81

2.07      1.70

この例では水準に自然な順序があり,投与量に応 じた半減期の増大に興味がある.す なわち半
減期の一様性の帰無仮説をいわゆる傾向性仮説に対 して検定することに興味が持たれる.正規
分布モデル Ⅳ(μゴ,σ

2),グ =1,… ,5,を仮定すればそれは

帰無仮説 Jf。 :μl=… =″5

を

表 6 NFLX半減期 (ラ ット)

対立仮説 Jfl:μ l≦ …≦μ5(少なくとも一つの不等号は厳密) (7.1)
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に対して検定する問題 として定式化される.式 (7.1)は丁度 2項比率に対する式 (3.2)に対

応しており,線形統計量によるトレンドテストや累積 χ
2法などが適用される(広津,1992a).

しかしながら実際上必要なのはそのような帰無仮説の一様性検定ではなく,零レベルと有意に

異なる応答を示すレベルや,前後で大きな段差を示すレベルを検出することである.前者の目

的ではWilliams(1971)の 多重比較法および Marcus(1976)に よるその修正,そ して後者の

目的ではHirotsu et al.(1992)の max′ 法が提案されている.

この他臨床試験でよく用いられるのは,複数の治験薬と対照薬を比較するDunnettの 方法で

ある.こ れはμlを対照薬の平均とするとき

帰無仮説 島 :μJ=μ l, グ=2,… ,α

を′統計量

′J=(JJ― Jl)/y(%「
1+π

Fl)∂
2, グ=2,"・ ,α

を用いて多重検定することにより

対立仮説 島 :μ
`≧

μl,  ′=2,… ,α

の各方向で検出力を高めるものである.ただし,πゴ,σグはそれぞれ第 グ薬剤の繰 り返し数および

標本平均,δ
2は

自由度 Σブ(%が -1)の群内不偏分散である。なお,すべての対比較を行うTukey
法およびあらゆる対比の多重比較を行うSchette法 は水準に特別な構造を仮定しないオムニバ

ス方式であるため,臨床試験で用いられることは比較的少ない.

多重比較法では一般に複数の統計量の最大成分を用いることから,有意確率の計算に多重積
分が要求される.た とえばDunnett法や max′ 法ではナイーブに考えて,δ

2に
関する積分を除

いてα-1重積分が必要である.しかしながらDunnett法については

%J=(σJ― 」1)/y(π丁1+%「 1)σ 2

の相関構造がスプ=πノ(π″+πDに より

Cov(%ぁ グ)=源 J。 源ダ

という積で表されることからαがい くつであっても,∂
2ぉ

ょび正規分布関数で表される部分を

除いて 1次の積分ですますことができる(Hochberg&Tamhane,1987)。 max′ 法については

その成分

の相関構造がスf=馬屁 により

Cov(%r,%f)=/ス 1/√τ, I<f′ (7.2)

という商の形で表されることから,δ 2ぉ ょび正規分布関数で表される部分を除いて [log2(α

-1)]次の積分でよいことが分かる (栗木他,1989).な お,正規分布に関する式 (7.2)の よう
な相関構造が %Iの両側マルコフ性を意味し,ま たその逆も成 り立つことに注意する.

順序分類データで多重比較法が必要とされる場合も多い.た とえば表 3も 実は表 7の一部で
あり,用量の順序を考慮した多重比較法の適用が望まれる.
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表 7 用量設定試験における全般有用度

全般有用度ノ

薬剤 グ

1. Af6mg
2. Af3mg
3. Placebo

I I -TL1
76: n,
7I= nz

この場合は用量設定試験なのでAF6と AF3以下またはAF3以上とプラセボ (零 レベル)の
どちらに有意な段差があるかを見るための max′ 型の多重上ヒ較法が適当である.た だし,3,
4章で述べたように順序応答に関しては線形スコア,累積 χ

2そ して max χ
2型の統計量の選択

の余地がある.こ の例にこれらの統計量に基づ くmax′ 型の多重比較法を適用すると,それぞ
れ両側有意確率 0.011,0.005,0.014で AF6と AF3以下の間に有意な段差が示唆される.

次に表 8で は第一薬剤が対照薬であり,Dunnett法 の適用が適切である.実際,表 8に
Kruskal‐Wallis法を適用すると有意確率 0.07で あるのに対 し,同 じWilcoxonス コアを用い
た Dunnett法 では有意確率 0.048と なって検出力が上がることが観察される.こ のように多群
比較においては焦点の定まらない一様性検定に替えて目的に応じた多重比較法の適用が薦めら
れる.

表 8 抗生物質比較臨床試験

全般有用度ノ

薬剤 グ

1. AMPC
2.  S6742

3. CCL

63=π l

57=π2

63=23

8.経時測定データの解析

臨床試験では1時間おきに測定した血中濃度, 4週おきに6期測定した体内総コンステロー
ル量, 1カ 月おきに 1年間測定した血圧値など,一人の被験者につき経時的な一組のデータが
得られることが多い.こ れは一種の時系列データであるが,比較的短期時系列であること,お
よびこれらのデータに基づく処理比較が目的となることが多いことから多変量モデルのアプロ
ーチが採られることが多い.すなわち,第 み処理を施された第 グ被験者の ′期にわたる測定値
ベクトル ク″=(クヵが1,・・・,yヵゴι)′ を

yヵJ=μヵ+εヵJ

と表 し,μヵは未知定数ベクトル,誤差ベクトル εれは互いに独立に正規分布 Ⅳ(0,ρ )に 従うこ
とを仮定する.と くに経時パターンを時間に関する多項式で説明するモデルは成長曲線モデル
と呼ばれ,層別因子による成長曲線の違いを検証するのに一般化多変量解析の手法が適用され
る.こ れらのモデルは被験者を単に繰 り返 しと見ていること,処理効果は平均のみに影響を与
えること,そ してデータの共分散を経時相関 として捉えていることに特徴がある.共分散構造
としてはパラメータ節約のため ARモ デル (Ware,1985)や スフェリカルな構造

1.好 ましく 2.や や好ま 3.どちらと 4.やや有用 5。 有

ない    しくない  もいえない

6.極 め て

有  用

21

33

37

16

21

9

23

10

15

6

1

1

1.無  効 2.やや有効 3.有  効 4.著  効

8          30          22

9         29          11

11          33          17
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(8.1)

を仮定することが多い.式 (8。 1)の もとでは標準的な分割法 (split plot design)データの解

析が適用される.しかしながら,ブロック内での無作為化を前提とする分割法と,1頁序に意味

のある経時デT夕 は本質的に異なり,こ のようなスフェリカルな構造が適合することはむしろ

少ない.

経時的なプロファイルをより積極的に分散構造のモデル化に応用したものとしてはLaird&

Ware(1982)の 2段階モデルがある.今最も簡単な,時間″に関する単回帰モデル

Un,ij:an* Blti! 6a;i (8.2)

を考える.こ こで被験者 グのばらつきを考慮 し &→βみ十ιヵがとおきかえる.ただし,みヵ′は被験

者の母集団上で期待値 0,分散 配 で,たがいに無相関な確率変数 とする.こ の設定では誤差 εヵ″

はたがいに無相関で,かつ みヵJと も無相関 と仮定 して無理がない.す ると yヵ〃の相関構造 として

Cov(yヵ″,yλ′
J′′′)=δん力′δ′グ′(σ:χj∞j′ +σ2δ

″′)

が導かれる.つ まりこのモデルではデータの相関構造は系列相関 というより,被験者の応答の

不均一性から生 じると仮定 している。 このモデルは上で述べた考え方のプロセスに従って混合

模型 または 2段階モデルと呼ばれ,元の回帰モデル (8.2)の構造によっていろいろ複雑な分散

構造をモデル化することができる。また,回帰モデルを仮定することにより,すべての被験者

につき測定時点が一定でないいわゆるアンバランス トケースも取 り扱 うことができる.2段 階
モデルにつ き詳 しいこと,お よび最尤推定量 を求めるアルゴリズムについてはCrowder&
Hand(1990)を参照されたい.

とくに薬剤動態学 (pharmacOkinetics)の分野では患者内および患者間の時間変動を表すの

に非線形モデルが本質的である.そ こで上に述べた 2段階線形モデルを拡張 した NONMEM
(Nonlinear Mixed E“ects MOdel)を はじめ様々な方法が提案されている.その計算アルゴリ

ズムや最近の研究のサーベイについては Vonesh&Carter(1992)を 参照されたい.

被験者の応答の不均一性を積極的に認め,標示因子 として扱ったものとして広津 (1989)お
よび Hirotsu(1991)が ある.こ の方法はまず被験者のプロファイルの非類似性を表す累積 χ

2

統計量の多重比較により,被験者を群分けする.累積 χ
2が

時間軸に沿った上昇,下降のような

系統的乖離をよく検出するため,各群 は通常,臨床的意味の明確な特徴付けがなされる.そ こ

で各処理に属する被験者が各群にどのように分布するかによって処理を特徴付けることができ

る.丹後 (1989)で はあらかじめ群を特徴付けるい くつかの回帰パターンを準備 しておき,各
被験者をそのうちどのパターンに最 もよく適合するかによって分類する方式が提案されてい

る.こ れらはいずれもある一定の処理に対 し,偶然変動の範囲を超えて良 く反応する被験者 も
いれば悪 く反応する被験者 もいるという実臨床上の経験をモデル化したものである.

9.同等性検証

同等性検証はアクティブな対照薬を用いる臨床試験に固有,かつ本質的な問題である.現在 ,

治験薬は対照薬に対 し,有効率において必ずしも有意に優れている必要はな く,同等であれば

よいと考えられている。それは次のような理由によっている.

(1)薬 剤の特性は一面的ではな く,単なる薬効のほかに,副作用や投与法の容易さなどい

ろいろな側面がある.た とえばマイル ドで副作用の少ない治験薬が対照薬 と同等の臨床効果を

持てばその薬は有用 と考えられる.ま た, 1日 3回投与が 1回ですみ,しかも同等の薬効が期
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待できるという薬剤が開発されたならそれもまた有用である。

(2)同等の薬が共存し,競合することは追跡調査,改良などの意欲を促し,あ るいは薬価
の面でよい影響をもたらす.

以上の観点から,同等なら認可という考え方そのものは至極自然に思われる.問題は同等性
検証のための適切な統計的方法がなく,長 く有意差検証のための検定が行われ,有意水準 5%
で有意でないことをもって同等とみなしてきたところにある.そ のため有効率で 10%内外劣っ
ている可能性の否定できない薬が実際に認可されてきている (広津,1992b)。 さらにこの方式
の難点は,効率の高い,良質の臨床試験を行うというインセンティブそのものが失われ勝ちな
ことである.

考えられる一つの方法は,臨床的に許容できない平均値,あ るいは有効率の差を定義し,そ
れに対して一定の検出力を保証する例数を要求することである.しかしながらその方法では一

般に実際的とはいえない膨大な例数が要求されてしまう.あ まりに保守的過ぎると,良い薬を
なるべ く早 く世に出したいという臨床試験の持つもう一つの側面にもとることになる.

そこで考えられるのは,た とえば有効率の場合に,治験薬,対照薬それぞれの有効率を,1,ぁ
として

帰無仮説 島 :夕1=ρO一 ∠

を

対立仮説 島 :夕1>^― ∠ (9.1)
に対して検定し,有意差を示すことである.こ れだと治験薬が対照薬に対して△以上劣ってい
ないことを積極的に証明するため,治験の質を向上させることにもなる.ま た, この方式で有
意水準 α,検出力 1-β としたときに必要な例数は1群当たり

物>(ザギ旨ブ宅考キ)歓1-ガ枷 刊 ,

「

=/詠
響 ←

―ユ
→
望
→/1pOCl一 商 組 刊

となる (広津,1992b).従 って治験薬が対照薬に対し真に同等以上だと有意差を示すのに極め
て少ない例数ですむという,い い意味でのめりはりが出てくる.なお,式 (9。 1)の片側検定方
式で有意となることは,有効率差 夕1-ヵ に関し信頼率 1-2α の信頼区間を構成し,そ の左端が
一∠を超えることと同値である.

実際に∠をどう選ぶかという問題があるが,希用薬などは除いた一般の場合でヵ=0.2～0.8
の範囲に対しとりあえずの基準として∠=o.1が提案されている.すべてをこの基準にあては
める必要もないが,一方,疾患ごとにきめ細かく△を変えるというのも実際的ではない.ま た,

有効率に替えてロジット差で規制することも考えられるが,上記の有効率の範囲で両者が大き
く異なることがないなら,ナ イーブな有効率差の方が臨床的解釈が仕易いだろう.

新薬が単なる剤形変更や,投与経路変更のときには,臨床試験を一からやり直すことなしに,

血中濃度などの同等性を証明すればよいことになっている。これを生物学的同等性の証明とい
う.こ の場合,統計モデルとしては正規分布を用い,生物学的ばらつきを考慮して平均の相対
差 lμ l― 約|ル0が 20%以内であればよいとの基準が示されている (江島他,1982).こ れについ
ても有効率差の場合と同様の考え方が適用できるが,相対差を厳密に取 り扱う統計的方法は今
後の研究にまつところが大きい.

10。   ま,オ)り に

臨床試験に関してはここに書ききれなかった問題が他にも数多 く存在する.た とえば,一つ
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の新薬をきちんと評価するのに膨大な時間 と人手 と費用を要するため,各国で行われた治験を

相互に利用できないかとの議論がある.しかし,こ のことは本文中で述べた地域,人種差に関
する被験者母集団の representat市enessと はある意味で矛盾する.

また,抗生剤の領域で日米の根本的な思想の相違 として議論されている問題がある.すなわ
ち米国では救命の観点から殺菌効果を重視 し,概 して高用量が採 られる.一方,我国では副作
用を重視 し,で きるだけ低い用量で菌の生育を押さえ,患者自身の防御機構で治癒に至ること

を期待 している.従って,それぞれに薬剤の `有用性 'を評価すると結果に大 きな食い違いが生
じる可能性がある.さ らに,米国では疾患ごとに対象起因菌を特定 しているのに対 し,日本で
はそのような組み合わせ規制は採っていない (島田,八木澤,1992).こ の場合,米国流が厳密
に見えるものの,実際の臨床現場では菌の同定前に投薬が行われることも多々あるとすれば,

一概に日本流が無意味 ともいえない.

このように統計解析以前に,治療に関する根本的な見解の統一,ま た,よ り科学的側面を重
視するのか,よ り技術的側面を重視するのかといった視点の統一にも多くの議論を費やす必要
がある.

謝辞 :査読者から初稿に対しいくつかの貴重な意見を頂戴した.それによって追加した項目も
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