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W artykule przedstawiono wyni-
ki retrospektywnej analizy eko-
logicznej, dotyczgcej zachoro-
walnosci na raka stercza w re-
lacji do sytuacji etnicznej
w  wojewddztwie opolskim.
W pracy zostato wykorzysta-
nych kilka znanych metod sta-
tystycznych. Detekcje skupieri
zachorowarn przeprowadzono
metodg Tango [10]. Estymatory
relatywnego ryzyka wyznaczo-
no metodg empiryczng bay-
esowskg Claytona i Kaldora [2].
Do wyznaczenia wspotczynni-
ka korelacji przestrzennej zasto-
sowano statystyke Morana [5].
Modelowanie poissonowskie
zmiennych przeprowadzono za
pomocg techniki komputerowej
wykorzystujgcej potgczone wta-
snosci faricucha Markowa i sy-
mulacji Monte Carlo — znane
pod nazwg probkowania Gibb-
sa [8, 9]. Przedstawione tabela-
rycznie i graficznie wyniki wska-
zujg na prawdopodobny zwig-
zek pomiedzy rozktadem
etnicznym i zachorowalnoscig
na raka stercza w wojewodztwie
opolskim.

Stowa kluczowe: rak stercza,
grupa etniczna, skupisko za-
chorowari, korelacja przestrzen-
na, statystyka bayesowska.
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INTRODUCTION

The striking variations in the risk
of disease in different geographical
locations, and in different ethnic
groups in the same locality, have
long been important in generating
hypotheses about causation. In
studying the etiology of a disease,
one valuable approach is to
compare morbidity rates in
different areas and to see if any
differences can be related to
variation in some other measurable
characteristics of those areas.

In recent years there has been a
growing medical and public concern
about prostate cancer incidence.
Some extensive epidemiological
debates on this topic appeared in
many recognized world scientific
journals. In the province of Opole,
Poland, the morbidity of prostate
cancer reaches 5% of total cancer
incidence in males. The amount is
similar to the level for the entire
country [1]. However, the
considerable differences in incidence
have been observed throughout the
region. This fact predisposes to
investigate their possible
demographic background due to the
very specific ethnic situation that
appeared in Opole province after
World War 1.

This paper deals with a
retrospective ecological analysis of
prostate cancer incidence in
relation to ethnic situation in the
province of Opole. The paper
begins with historical facts,
assumed groups’ definitions, and
information on materials. In the
next section, the methodology of
the research is  presented
concerning procedures of
geographical data aggregation,
detecting spatial disease clusters,
computing empirical Bayes
estimates  of relative  risks,
variables’ spatial correlation, and
their fully Bayesian modeling.
Finally, the results and the
discussion are given.

HISTORICAL FACTS AND
ETHNIC DEFINITIONS

After World War |l, Poland
became a very ethnically
homogenous country. Under the
terms of international agreements, all
Germans were forced to leave the
western territories newly regained by
Poland. Simultaneously, the process
of resettling Polish repatriates from
the former eastern and central
Poland began. Although the
withdrawal of Germans was
widespread, they did not leave their
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This paper presents results of
the retrospective ecological
analysis of prostate cancer
incidence in relation to ethnic
situation in the province of
Opole, Poland. A few well-
known methodological
procedures were applied in the
study. Detecting spatial disease
clusters followed Tango’s (1995)
[10] method. Estimates of
relative risks of cancer morbidity
were calculated via Clayton and
Kaldor’s (1987) [2] empirical
Bayes approach. To measure
Spatial correlation between
neoplasmatic incidence and
ethnic density, Moran’s (1950)
[5] statistic was used. The
Poisson modeling of the
variables was performed using
Markov Chain Monte Carlo
technique - Gibbs sampling
(Smith and Roberts 1993 [8],
Spiegelhalter et al. 1996 [9]).
The results presented in tables
and graphs provide evidence of
possible association between
ethnic pattern and prostate
cancer incidence in the
analyzed province.

Key words: prostate cancer,
ethnic group, disease cluster,
spatial correlation, Bayesian
statistics.

lands entirely. This fact led to a
specific ethnic situation in the
province of Opole. According to the
demographic statistics, the estimated
percentage of the autochthons within
the province was up to 53% in the
early 50s, 44% in the mid 60s, and

38% in the late 70s [2].

For the research purpose, after
Balaryn [2] the following definitions
of the autochthons and the
repatriates were adopted:

D the autochthons are persons
born within the former German
Reich borders before it became
a part of Poland in 1945 and
inhabiting the present territory of
Opole province after the World
War Il, and their descendants;

D the repatriates are all Polish
immigrants mainly from the
former Poland’s eastern and
central territories inhabiting the
present territory of Opole
province after the World War I,
and their descendants.

Particularly, the autochthons are
concentrated mainly in the eastern
part of the region, while the
repatriates resettled the surrounding
western territories. Figure 1 clearly
exposes the ethnic pattern in the
region.

The map in Figure 1 indicates a
low degree of integration of the
ethnic groups across the region (a
lack of geographic units with half
and half shares of the populations).
Certainly, this fact does not exclude
the mixing (plus biological) of these
two groups after the war. However,
a large percentage of the population
living in the region still identifies
themselves with one or the other
ethnic group. This argues for the
remaining distinction between these
populations.

It is to add that the information
survey on the autochthons within
the province of Opole was
politically — motivated. Former
governments tried to monitor such
ethnically mixed regions and the
inhabitants were regularly inquired
about their national identities.

MATERIALS
The data concerning all the
registered cases of prostate

cancer (185, ICD-9) in the years
1985-1994 originated from the
Regional Cancer Registry (RCR) in
Opole. During the study period
665 cases were confirmed. It is of
note that since 01.01.1985 RCR in
Opole has provided, following
Finnish  Cancer Registry in
Helsinki, Finland, the active
program of cancer registration.
This form of activity with
supplementary ‘follow-back’ and
‘follow-up’ verifications significantly
improved the reliability of gathered
information, making RCR in Opole
a contributor of International
Agency for Research on Cancer
and International Association of
Cancer Registries [3].

The population numbers in the
age groups were taken from the
National Census of 1988 that
concerned 494,385 males.

The data regarding the ethnic
situation in the region originated
from the Silesian Institute in Opole
[2] providing information  of
178,045 male autochthons
inhabiting the region (the remaining
male population was assumed as
the repatriates). To calculate the
percentages of the autochthonic
population in geographic units, the
supplemental information from the
National Census of 1978 was
taken into account.

METHODS

In the analysis, a complete census
list of 944 municipalities within the
province was considered. Based
upon geographical coordinates of
their centroids, all the demographic
and epidemiological information
associated with these points was
aggregated into 10 km x 10 km
square areas - a new representation
set. The aggregation of data had in
purpose to avoid the size and
shape irregularities of  the
administrative units only and to
achieve the geographical information
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homogeneity. However, the epidemiological analysis
conducted afterwards would have been possible without
this technique as well.

To detect spatial disease clustering and clusters’
locations, Tango’s method was adopted [4]. In its
classical approach, a test index C and a test statistic
T to measure general and focused clustering of rare
diseases are defined as follows:

if O, and P; denote the observed numbers of
cases and the individuals ‘at risk’ respectively in the
-th area, for i = 1, ..., I, then

C=(r-p)A(r-p)
and
T = {C - E(O)}/{var(C)}* ~ x*

with degrees of freedom adjusted by skewness (may
not be integer), where

r'= (01, 02, ceey 01)/0, {0 = 01 + 02 +...+ 01}

denotes a vector of observed relative frequencies in
| areas with parameter vector

P'=(Py Py s PDs APi=P/P, P=P;+ P, +... + P}.

Furthermore,

AQ) = a;A), fori, j=1,2, .., 1,

is an [ x | matrix that measures closeness between
areas with a constant scale parameter A [4]. In the
presented analysis the following non-linear
exponential decay model was assumed:

a;(A) = exp{-4(d;/A)’}

where d; represents a distance between the i-th
and j-th squares. To detect spatial disease clusters,
a value of A = 20 (km) was taken into account,
which means that any pair of cases far apart beyond
this distance cannot be considered as clusters.
Particularly, the choice of A is associated with the
reasonable ‘prior’ knowledge about the mode of
disease clusters. Large A will give a test sensitive to
a large cluster and small 4 to a small cluster,
however, a previous study of Tango [4] showed that
the resulting C and T do not change drastically by
choosing the constant A. The candidate clusters were
indicated by the percentage of the
ith area’s contribution in the total C index as >1%.
In case of no clustering, that means that the
observed numbers of cases in [ regions are
independent Poisson variables with the means
proportional to the populations ‘at risk’, the
percentage of the ith area equals 1/103*100% in the
total C index. Otherwise, different contributions of

areas to C are detected, and the most extreme
values can be considered as locations of likely
clusters [4]. The ratios of observed to expected
cases in such locations that are smaller or larger the
unity indicate an appropriate type of clusters of low
or high incidence, respectively.

A parametric empirical Bayes approach was used
to estimate Standardized Morbidity Ratios (SMR =
observed/expected cases) of prostate cancer in the
province. Following the basic method proposed by
Clayton and Kaldor (1987) [5], the relative risks 6;
are following a gamma distribution with scale
parameter o and shape parameter u. Since
conditional on 6, the observed cases of disease O,
are Poisson variates with expectation 6,£,. Thus, the
posterior expectation of 6; conditional on O; is

O;+v

E(6,10,E;0v) = E+o

The estimation of o and v can be accomplished
via maximum likelihood. The log-likelihood based on
the distribution of O; and E; is

Lo,v) Z fE—H— vlog(@)-(0;+v)log(E;+0)
I'(v)

(Clayton and Kaldor 1987 [5]).

Numerically, the solution for the maximum
likelihood estimates relies on finding the minimum of
the negative log-likelihood.

A simple estimation of the expected number of
cases - E; was carried out conditionally on the set
of observed cases - O, and the reference populations
‘at risk’ (the conditional approach). Given a total
number of cases for each age category (O,q, ...,
O,x), O, =04+ ... + Oy the conditional expected
number of cases E; is derived from the following
equation:

K

E : P,
Ei = 0+k ll_
k=1
2

j=

, (i=12,.,1; k =1,2,.., K).
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Taking spatial interactions into account between the
SMRs and the percentages of ethnic population,
Moran’s [/ statistic [6] is equal to

n
n
WE WiiZiZ;
_
I_n—

l

where

W= E Wijs
ij

and w; is the weight for the relationship between
the observations /,j = 1,2,...,/, while

z;=SMR, - SMR

is the centered variate obtained from SMR, [6]. In
the presented study (similarly to Cressie [7], Kaluzny
et al. [8]

wy = (min{dy: i = 1,2, ..., Y/dy) (X,X,)"

where d; denotes a distance between the ith and
the jth squares, and X, X; are the percentages of
autochthonic population within areas 1/, j. In this
research, two squares were considered to be
neighbors if their centers are within 20 kilometers of
each other (maximum distance between cases).

The fully Bayesian ecological analysis was based
on the random-effects Poisson regression - the
conditional autoregressive (CAR) model using Markov
Chain Monte Carlo (MCMC) technique, known as
Gibbs sampling [9], Smith and Roberts [10].
Following Spiegelhalter et al. [9], the model assumes
that if O; and E; are the observed and the expected
cancer cases in the i-th area respectively, then

O; ~ Poisson(lL;)

logﬂi = lOgEi + (XXi + bi

b; ~ Normal(b,n;)

Ei = l/n,ZbJ

je neighbors(i)

where o is given independent 'noninformative’
prior, n; is the number of neighbors of i and X; is an
ecological covariate (percentage of autochthons). In

the Bayesian approach, in addition to specifying the
model for the observed data (usually in the form of
a probability distribution - likelihood), a vector of
unknown parameters (random quantity) is supposed
as well, having its own prior distribution and
hierarchical vector of hyperparameters. Inference
concerning these unknown parameters is then based
on its posterior distribution expressed in the
convenient shorthand as proportional to the likelihood
times the prior. The key thing is that in prior-to-
posterior analysis, the prior always informs the
posterior. The only question is how much? In this
model, the authors [9] propose a noniformative prior
for o that is insensitive to a choice of a very
different prior yielding the same posterior. Moreover,
the model builds the full joint distribution from
complete conditional distributions for each b; (given
all others) that induce the spatial correlations [9].

The basic philosophy behind MCMC is an iterative
simulation of Markov chain whose equilibrium
distribution is the desired distribution. Instead of
calculating exact estimates, this technique generates
a stream of simulated values for each quantity of
interest [10]. In the study, the computation based on
a burn-in of 1,000 iterations and following 10,000
samples provided convincing evidence of converged
distributions of the streams of values during the
Gibbs sampling. Because an assessment of
convergence in the MCMC technique is difficult,
without an intuitive understanding of the shape of
the posterior, one can never tell whether it has
sampled from all the modes of the posterior. The key
thing to convergence is: if one runs it longer, will the
outcome change? If it has truly converged, then the
answer is no. One good way to test convergence is
using the multiple chains options in BUGS which
technique was used in the presented study. Because
the chains vyielded the same answer, the
convergence of the streams of output values was
stated in the study.

The resulting SMRs achieved from the empirical
and fully Bayesian approaches were exposed in
color coded maps. Additionally, to show how the
SMRs (Poisson regression) change with the Xs - a
linear fit of the variables was plotted.

The following licensed computer programs were
used in the research: Maplnfo 4.5, S-PLUS 4.0,
S+SPATIALSTATS 1.0, and WinBUGS 1.3.

The presented methodological approaches are
quite easy to use and can be successfully adopted
in other types of ecological analyses [11]. For users
who are interested in applying these methods, the
program codes can be provided by the author upon
request.
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RESULTS

The adopted set of methods was used to assess
the relation between prostate cancer (185, ICD-9)
incidence and the ethnic situation in the province of
Opole.

The estimates of Tango’s test for detecting spatial
disease clustering [4] are set in Table 1.

From the results in Table 1 it can be ascertained
that standardizing distribution of the C index gives
the high amount of the T statistic at a very low value
of p. That supports the clustering evidence of the
disease morbidity in the region. The accompanying
geographical analysis of the clusters’ locations is
presented in Figure 2.

The map in Figure 2 perfectly demonstrates that
the clusters of low incidence are concentrated in the
‘autochthonic’ areas, while the clusters of the high
disease incidence are dispersed in the territories
inhabited by the repatriates (compare with Figure 1).

The spatial distribution of empirical Bayes estimates
of the relative risks [5] of prostate cancer is presented
in Figure 3.

From the fairly mosaic pattern of the SMRs
presented in Figure 3 it is seen that the lowest
cancer incidence is characteristic for the
"autochthonic’ areas, while the highest cancer rates
are observed in the territories populated by the
repatriates (compare with Figure 1).

The Moran’s spatial correlation [6] estimates of
prostate cancer incidence with respect to ethnic
densities are set in Table 2.

The results given in Table 2 testify that SMRs are
spatially dependent series and tend to have
neighboring values similar to one another when
referred to Xs. In case of chronic diseases, this
correlation can be thought of as arising indirectly
through the influence on the disease of the
ecological covariate [12].

Such a spatially correlated process supports the
modeling of the variables via spatial regression
models. The posterior estimates of the a slope
parameter (Poisson regression) for the spatial CAR
model in the fully Bayesian approach [9] are given
in Table 3.

The posterior estimates in Table 3 prove evidently
the negative influence of the X ecological variable (%
of autochthons) on the SMR level. The map of the
spatially modeled SMRs of prostate cancer incidence
via autochthonic densities is presented in Figure 4.

Similarly, the map in Figure 4 clearly shows that
the lowest cancer risk areas overlap the territories

populated by the autochthons, while the highest
cancer risk areas are represented by the repatriates
(compare with Figure 1). A supplemental picture of
an impact of changes of the SMRs in the Xs (% of
autochthons) is given in Figure 5.

Autochtons [%]
W 91-100
80

m71- 80

Fig. 1. Percentages of Autochthons (males) in Opole Province (1977)

Disease Cluster

M High Incidence
M Low heidence

Fig. 2. Disease Clusters of Prostate Cancer (185, ICD-9) Incidence in
Opole Province (1985-1994)

Tab. 1. Tango’s Disease Clustering Test

C index 0.0047
T statistic 8.3649
p-value 3.6 e-6
d.f. (adjusted) 6.3855

Tah. 2. Moran’s Spatial Correlation Estimates

spatial correlation 0.1956
standard error 0.0607
normal statistic 3.3850
normal p-value (2-sided) 7.1 e-4
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This simple linear fit of the variables plotted in
-1?:134 Figure 5 shows that the risk of prostate cancer
gy disease in the repatriates is about twice higher than
Sve a5 in the autochthons.
0.95-0.97
050,092
W 085089 CONCLUSIONS
Wo7s-084

Fig. 3. SMRs of Prostate Cancer (185, ICD-9) in Opole Province (1985-
1994) - empirical Bayes approach

Fig. 4. SMRs of Prostate Cancer (185, ICD-9) in Opole Province (1985-
1994) - fully Bayes approach

Linear fit: SMR=1.1918 - 0.0052 *X [%)]
Correlation: r=-0.7868

SMR

a 10 20 30 40 50 B0 70 a0 a0 10C
X [% of autochthons]

Fig. 5. SMRs of Prostate Cancer (185, ICD-9) vs. Xs (% of autochthons) -
fully Bayes approach

Tab. 3. Posterior Means of o Slope Parameter - Poisson regression

mean -5:26ille-3
standard deviation 2.099e-3
2.5 % credible interval -9.351e-3
97.5 % credible interval -1.036e-3

The presented retrospective ecological analysis
concerned the relationship between cancer incidence
of prostate caner (185, ICD-9) and the ethnic
situation in the province of Opole. Despite the
deficiency of prior knowledge whether the population
differences might have a real influence on the
disease, the obtained results in the presented
methodological approaches testify an obvious
similarity between the ethnic and the health patterns
in the region. In the aspect of the prostate
neoplasmatic incidence among the two studied
groups, the repatriates suffer from cancer about twice
more intensively than the neighboring autochthons.
This fact may lead to a certain speculation over the
etiology of the disease that is related to differences
in, e.g., individual habits, occupational factors, diet
or alcohol/tobacco consumption, etc., among these
populations. It is of note that in the most common
local opinion, the autochthons take care of their
widely understood hygiene much more than the
repatriates. Certainly, at this stage of research nothing
can be ascertained but the epidemiological problem
can be signaled only. However, in the Author’s
opinion, these results shall indicate the proper
direction of some more expanded scientific
investigations, such as case-control or longitudinal
studies (if carried out in the future), to determine the
reason of difference in prostate risk cancer in relation
to ethnical pattern in the region.

WSTEP

Wyrazne zréznicowanie geograficzne i etniczne
zachorowan, od dawna lezato u podstaw poszuki-
wania przyczyn chorob. W etiologii choréb, jedng
z waznych technik poznawczych jest poréwnanie
wspotczynnikéw zachorowalnosci w réznych regio-
nach i sprawdzenie, czy jakiekolwiek zmiany w ich
poziomach mogg by¢ zwigzane ze zmiennoscig in-
nych mierzalnych charakterystyk tych obszarow.

W ostatnich latach obserwuje sie wzrost zaintere-
sowania medycznego i publicznego zachorowania-
mi na raka prostaty. Przeprowadzono szereg debat
naukowych w wielu uznanych swiatowych czasopi-
smach naukowych. W wojewddztwie opolskim zacho-
rowalnos¢ na nowotwory prostaty siega 5 proc.
wszystkich przypadkéw zachorowan na raka u mez-
czyzn i wartos¢ ta jest podobna do poziomu krajo-
wego [1]. Zauwaza sie jednak wyrazne zréznicowa-
nie wewnatrz regionu. Fakt ten predysponuje do po-
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szukiwania tta demograficznego, w zwigzku z bar-
dzo specyficzng sytuacjg etniczng, ktéra wystgpita
na Opolszczyznie po Il wojnie Swiatowej.

W niniejszym artykule zanalizowano zachorowalnos¢
na raka prostaty w wojewodztwie w aspekcie etnicz-
nym. Na poczatku podano przyjete definicje grup et-
nicznych oraz informacje o materiatach. Nastepnie
przedstawiono metodyke badan dotyczgca procedur
geograficznej agregacji danych, detekcji przestrzen-
nych skupien zachorowan, wyznaczania empirycznych
estymatorow bayesowskich, przestrzennej korelacii
zmiennych i ich petnego modelowania bayesowskie-
go. Na koncu podano wyniki oraz ich dyskusje.

FAKTY HISTORYCZNE | DEFINICJE
GRUP ETNICZNYCH

Po Il wojnie Swiatowej Polska stata sie krajem
0 wysoce jednorodnej strukturze etnicznej. Na pod-
stawie konwencji miedzynarodowych wszyscy Niem-
cy mieli obowigzek opuszczenia Polski w nowych
warunkach terytorialnych kraju. Réwnoczesnie rozpo-
czat sie proces zasiedlania opuszczonych terenow
polskimi repatriantami z bytej wschodniej i central-
nej Polski. Chociaz uchodZstwo Niemcéw byto po-
wszechne, nie opuscili jednak tych stron w zupetno-
$ci. Ten fakt doprowadzit do bardzo specyficznej sy-
tuacji na Opolszczyznie. Powotujgc sie na statystyke
demograficzng, szacowany procentowy udziat auto-
chtonéw w wojewddztwie ksztattowat sie na pozio-
mie 53 proc. we wczesnych latach 50., 44 proc.
w potowie 60. i 38 proc. w pdZznych 70. [2].

Do celéw badawczych, za [2], zaadaptowano na-
stepujgce definicje autochtondéw i repatriantow:

D za autochtondéw uznano osoby urodzone wewnatrz
granic bytej Trzeciej Rzeszy, zanim ta stata sie cze-
$cig Polski w 1945 r., i zamieszkujgcych obecne
terytorium wojewddztwa opolskiego po Il wojnie
Swiatowej oraz ich potomkow;

D za repatriantdw uznano wszystkich polskich imi-
grantéw, gtéwnie z bytej wschodniej i centralnej
Polski, zamieszkujgcych obecne terytorium woje-
wodztwa opolskiego po Il wojnie Swiatowej oraz
ich potomkéw [2].

Autochtoni skupieni byli gtéwnie we wschodnigj
i Srodkowej czesci regionu, zas repatrianci zasiedli-
li otaczajgce zachodnie rubieze. Sytuacje etniczng
w regionie przedstawia jasno ryc. 1. (fig. 1.).

Mapa na ryc. 1. (fig. 1.) wskazuje niski poziom
zintegrowania sie grup etnicznych na przestrzeni re-
gionu (mato jest jednostek geograficznych o poto-
wicznych udziatach populacji). Oczywiscie, ten fakt
nie wyklucza wymieszania (w tym biologicznego)
tych dwoéch grup po wojnie. Niemniej duzy udziat

procentowy populacji zyjgcej w regionie wcigz utoz-
samia sie z jedng badz druga grupg etniczng. To
uzasadnia statg odmiennos¢ tych populaciji.

Nalezy dodac¢, ze zbieranie informacji o autochto-
nach w wojewddztwie opolskim byto motywowane
politycznie. Poprzednie rzgdy staraty sie monitoro-
wac tego typu etnicznie wymieszane regiony, a ich
mieszkancy byli regularnie wypytywani o przynalez-
nos¢ narodowosciows.

MATERIALY

Dane dotyczgce wszystkich zarejestrowanych przy-
padkéw nowotworéw ztosliwych prostaty (185, IX M.
KI. Ch.) w latach 1985-1994 pochodzity z Wojewddz-
kiego Rejestru Nowotworéw (WRN) w Opolu. W tym
czasie potwierdzonych zostato 665 przypadkow ra-
ka. Nalezy podkresli¢, ze od 1.01.1985 r. WRN
w Opolu prowadzi, po konsultacjach z Finskim Re-
jestrem Nowotworéw w Helsinkach, program aktyw-
nej rejestracji nowotworéw. Ta forma dziatalnosci,
z uzupetniajgcymi retro- i prospektywnymi weryfika-
cjami, istotnie poprawita wiarygodnosc¢ zbieranych
informaciji, czyniac WRN w Opolu wspoétpracownikiem
Miedzynarodowej Agencji Badan nad Rakiem oraz
Miedzynarodowego Stowarzyszenia Rejestréow Nowo-
tworowych [3].

Liczby ludnosci w grupach wiekowych zostaty za-
czerpniete z Narodowego Spisu Powszechnego
(1988) i dotyczyty 494,385 mezczyzn.

Dane na temat ludnosci autochtonicznej zamiesz-
kujacej region uzyskano w Instytucie Slaskim w Opo-
lu i obejmowaty w tej grupie etnicznej liczbe 178 045
mezczyzn [2] (za liczbe repatriantéw w regionie
uznano pozostatych mezczyzn w zbiorze). Oblicze-
nia procentowego udziatu mezczyzn autochtonicz-
nych w jednostkach geograficznych oparto na da-
nych z Narodowego Spisu Powszechnego (1978).

METODY

W analizie wzieto pod uwage kompletng spisowg
liste 944 miejscowosci, wystepujgcych w wojewddz-
twie opolskim. Na podstawie wspotrzednych geogra-
ficznych ich $rodkdw, wszystkie informacje demogra-
ficzne i epidemiologiczne przypisane tym punktom
zostaty zagregowane do 10 km x 10 km* powierzch-
ni — nowej reprezentacji zbioru danych. Agregacja
miata na celu unikniecie wielkoSciowych i ksztattnych
nieregularnosci jednostek administracyjnych oraz
osiggniecie geograficznej jednorodnosci danych. Jak-
kolwiek analiza epidemiologiczna bytaby mozliwa do
przeprowadzenia bez stosowania tej techniki.

Do detekcji zjawiska skupienia zachorowan i ich
lokalizacji wykorzystano metode Tango [4]. W jej kla-
sycznym ujeciu, indeks testowy C i statystyka testo-
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wa T do pomiaru ogoélnego i specyficznego zjawiska
skupienia rzadkich choréb sg definiowane nastepu-
jaco:

jesli O;i P; okreslajg odpowiednio liczby obserwo-
wanych przypadkéw raka i populacji narazonej w -
tej powierzchni, dla i = 1,..., /, to
C=(r-p)A(r-p)
i

T = {C - E(O)}{var(C)}"* ~ x*

ze stopniami swobody wyznaczonymi
skosnos¢ (nie muszag by¢ catkowite), gdzie

r'=(0y Oy ..y O)I0, {0 =0y + Oy +... + 0}

przez

okresla wektor obserwowanych wzglednych cze-
stosci w | powierzchniach z wektorem parametréw

P'=(py Py s PDs {Pi=P/F,P=P; + P, +... + P/}.
Dodatkowo

AQ) = a;(A), fori, j = 1,2, ..., I,

jest I x| macierzg, ktéra okresla blisko$¢ pomie-
dzy powierzchniami, ze statym parametrem skali
A [4]. W prezentowanej analizie zostat przyjety na-
stepujacy nieliniowy wyktadniczy zanikajgcy model

a;A) = exp{-4(d;/A)’}

gdzie dj reprezentuje odlegtos¢ pomiedzy i-tym i
j-tym kwadratem. Do okreslenia przestrzennych sku-
pien zachorowan, pod uwage brana byta wartos¢ A
= 20 (km), ktéra oznacza, ze kazda para przypadkéw
raka odlegtych od siebie poza te odlegtos¢ nie mo-
gta by¢ uznana za skupienie. W szczegdlnosci wybor
A jest zwigzany z sensowng wiedzg a priori o wielko-
Sci skupien zachorowan. Duze wartosci A czynig test
wrazliwym na duze skupienia, zas mate wartosci A na
mate skupienia, jednakze doswiadczenia Tango [4]
pokazuja, ze otrzymywane C i T nie zmieniajg sie dra-
stycznie w zaleznosci od wyboru statej A. Kandydaci
na skupienie wskazywani byli poprzez procentowy
udziat i-tej powierzchni w catkowitym indeksie C jako
>1 proc. W przypadku braku zjawiska skupienia, kto-
re oznacza, ze obserwowane liczby przypadkow
w | powierzchniach sg niezaleznymi zmiennymi pois-
sonowskimi, ze srednimi proporcjonalnymi do popula-
cji narazonej, udziat procentowy i-tej powierzchni jest
rowny 1/103*100 proc. w catkowitym indeksie C. W in-
nym przypadku, rézne udziaty powierzchni w C byty-
by widoczne, a najbardziej ekstremalne wartosci mo-
ga by¢ uwazane za najbardziej prawdopodobne sku-
pienia [4]. Stosunki obserwowanych do oczekiwanych
przypadkow dla takich lokalizacji, wieksze lub mniej-
sze od jednosci, wskazujg wtasciwy typ skupien od-
powiednio o niskiej lub wysokiej zachorowalnosci.

Do estymaciji standaryzowanego wspotczynnika za-
chorowalnosci (SWZ = obserwowane/oczekiwane
przypadki) raka prostaty w wojewddztwie wykorzy-
stano parametryczng empiryczng metode bayesow-
skg. W podstawowym ujeciu metody proponowanej
przez [2], relatywne ryzyka 6 podlegajg wtasnosciom
rozktadu gamma z parametrem skali o i parametrem
ksztattu v. Zaktadajgc warunek dla 6, mozna przy-
ja¢, ze obserwowane przypadki choréb O, sg zmien-
nymi o rozktadzie Poissona z parametrem 6,E,. Wte-
dy oczekiwany rozktad a posteriori 6, pod warunkiem
O; mozna zapisac jako

O;+v
E +ox

E(6,10,E;0v) =

Estymacje a i v mozna osiggna¢ metodg okresla-
nia najwyzszej wiarygodnosci. Logarytm prawdopo-
dobienstwa na bazie O, E;jest rowny

L(a,v):Z 1<E% vlog(a)-(0,.+v)1og(E,.+a)]2].

Numerycznie, estymacja parametrow funkcji naj-
wyzszej wiarygodnosci polega na znalezieniu mi-
nimalnej sumy ujemnego logarytmu prawdopodo-
bienstwa.

Prostg estymacje oczekiwanych przypadkéw cho-
rob — E; przeprowadzono warunkowo na bazie przy-
padkéw obserwowanych i populacji odniesienia (po-
dejscie warunkowe). Dla danej liczby wszystkich
przypadkow zachorowan dla kazdej kategorii wieko-
wej (O.1,---, Oik), O, = Oq +... + Oy, warunkowa
oczekiwana liczba przypadkéw jest wyznaczana
z réwnania

K

E = Z O | Lo, (=120 ik =12, ).

k=1
2

7=l

Do analizy przestrzennych interakcji pomiedzy
SWZ a udziatami procentowymi ludnosci etnicznej
zaadoptowano statystyke |/ Moran’a [6]

n

n E
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gdzie
W= E Wi]',
ij

i wy jest waga dla zwigzku pomigdzy obserwacja-
mi i, j = 1,2,..., |, podczas gdy

z;=SWZ, - SWZ

jest scentralizowang zmienng uzyskang z SWZ;
[6]. W niniejszym studium (podobnie do [7,8])

wy = (min{dy: i = 1,2, ..., Y/dy) (X,X,)"

gdzie dj oznacza odlegtos¢ pomiedzy itym i j-tym
kwadratem, zas X, X; sg procentowymi udziatami lud-
nosci autochtonicznej w powierzchniach /, . W bada-
niach dwa kwadraty byty uznane za sgsiadéw, jesli
ich srodki znajdowaty sie w odlegtosci do 20 km od
siebie (maksymalny dystans pomiedzy przypadkami).

Petna ekologiczna analiza bayesowska bazowata
na regresji poissonowskiej efektéw losowych — mo-
delu warunkowej autoregresji przy uzyciu techniki
sprzegajacej wtasnosci taricucha Markowa z meto-
da symulacji Monte Carlo, znanej pod nazwg prob-
kowania Gibbsa [9,10]. W zatozeniach modelu po-
danego przez [9] przyjmuje sie, ze jezeli O;i E; sg
odpowiednio obserwowanymi i oczekiwanymi przy-
padkami zachorowan na raka w /-tej powierzchni, to

O; ~ Poisson(l;)
logu; = logE; + 0X; + b;

b; ~ Normal(b,n;)

Ei = l/anbj

je neighbors(i)

gdzie o jest nieokreslong informacjg aprioryczng, n;
jest liczbg sgsiaddw /, zas X; jest zmienng ekologicz-
nag (procentem autochtondéw). W ujeciu bayesowskim,
jako dodatek do okreslenia modelu dla danych obser-
wowanych (zazwyczaj w formie rozktadu prawdopodo-
bienstwa), rozwazany jest rowniez wektor nieznanych
parametréw rozktadu (wielkos¢ losowa), majgcych swoj
wiasny rozktad a priori i hierarchiczny wektor hiperpa-
rametrow. Wnioskowanie statystyczne bazuje na roz-
ktadzie a posteriori, pogladowo wyrazonym jako pro-
porcjonalny do rozktadu prawdopodobieristwa w krot-
nosci rozktadu a priori. Kluczowym elementem analizy
a priori-a posteriori jest, by informacja a priori zawsze
informowata o a posteriori [9]. Kwestig sporng jest,
w jakim stopniu? W przyjetym modelu [9] autorzy pro-

ponujg nieokreslong informacje a priori dla e, co ozna-
cza, ze jakikolwiek jej wyboér daje zawsze ten sam roz-
ktad a posteriori. Model buduje petny potgczony roz-
ktad z kompletnych rozktadéw warunkowych dla kaz-
dego b, (wzietych wszystkich jednoczesnie), ktore
indukujg korelacje przestrzenne [9].

Podstawowa filozofia stojgca za technikg taricucha
Markowa Monte Carlo polega na iteracyjnej symulacji
taricucha Markowa, ktérej rozktad réwnowagowy jest
rozktadem oczekiwanym. Zamiast kalkulowania dokfad-
nych wartosci, technika ta generuje strumieri symulo-
wanych wartosci dla kazdej wielkosci poszukiwanej
[10]. W badaniach, symulacja oparta na rozruchowych
1 000 iteracjach i nastepujgcych 10 000 probkach by-
ta przekonujgca co do zbieznosci rozktadow strumie-
ni wartosci w trakcie probkowania Gibbsa.

Otrzymane SWZ z empirycznej i petnej analizy
bayesowskiej zostaty przedstawione na kolorowych
mapach. Zmiany SWZ (otrzymane w regresji poisso-
nowskiej) w obrebie X z liniowym dopasowaniem
przedstawiono dodatkowo na wykresie.

W badaniach wykorzystano nastepujgce licencjo-
nowane programy komputerowe: Maplinfo 4.5, S-
PLUS 4.0, S+SPATIALSTATS 1.0 i WinBUGS 1.3.

Prezentowane techniki obliczer sg fatwe w uzyciu
i mogg byc¢ wykorzystane w innych rodzajach ana-
liz ekologicznych [11]. Dla zainteresowanych autor
oferuje mozliwos¢ przestania kodéw programowych
na zyczenie.

WYNIKI

Adoptowany zestaw metod zostat wykorzystany do
oceny relacji pomiedzy zachorowalnoscig na raka
prostaty a sytuacjg etniczng w wojewodztwie opol-
skim. Wyniki obliczen testu Tango [4] do wykrywa-
nia zjawiska skupienia przestrzennego zachorowarn
zestawiono w tab. 1.

Z wynikow przedstawionych w tab. 1. mozna stwier-
dzi¢, ze standaryzacja rozktadu indeksu C daje wy-
sokg wartos¢ statystyki T przy niskiej wartosci pozio-
mu btedu p. Liczby te potwierdzajg wystepowanie zja-
wiska skupienia zachorowan w regionie. Wyniki analizy
geograficznej lokalizacji skupien przedstawiono na ryc.
2. (fig. 2.). Mapa na ryc. 2. (fig. 2.) precyzyjnie de-
monstruje, ze skupienia niskiej zachorowalnosci wy-
stepujg w powierzchniach autochtonicznych, natomiast
skupienia wysokiej zachorowalnosci sg rozrzucone
na terytoriach zamieszkanych przez repatriantéw (po-
rownaj z fig. 1.).

Przestrzenny rozktad empirycznych estymatorow
bayesowskich relatywnego ryzyka [5] raka prostaty
przedstawia ryc. 3. (fig. 3.)
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Z lekko mozaikowego uktadu SW.Z przedstawione-
go na ryc. 3. (fig. 3.). mozna wyczyta¢, ze najnizsze
poziomy zachorowan sg charakterystyczne dla po-
wierzchni autochtonicznych, zas najwyzsze poziomy
zachorowan na raka sg obserwowane na terytoriach
zaludnionych przez repatriantéw (poréwnaj z fig. 1.).

Wyniki korelacji przestrzennej Morana [6] pomie-
dzy zachorowalnoscig na raka w odniesieniu do ge-
stosci etnicznych zestawiono w tab. 2.

Wyniki potwierdzaja, ze SWZ sg przestrzennie za-
lezne i zmierzajg do posiadania podobnych warto-
$ci sgsiedzkich, gdy odnoszone sg do X. W przy-
padku choréb chronicznych, ta korelacja moze byc¢
rozumiana jako pojawiajgca sie warunkowo w wyni-
ku wptywu zmiennej ekologicznej na te chorobe [12].

Taki przestrzennie skorelowany proces uzasadnia
modelowanie zmiennych za pomocg modeli regres;i
przestrzennych. Wyniki analizy a posteriori dla para-
metru o (regresja poissonowska) dla modelu warun-
kowej autoregresji w metodzie bayesowskiej petnej
[9] sg podane w tab. 3.

Wyniki a posteriori zawarte w tab. 3. dowodzg ewi-
dentnie wptywu ekologicznej zmiennej X (proc. auto-
chtonéw) na poziom SWZ Mapa przestrzennie wymo-
delowanych SW.Z raka prostaty z udziatem gestosci au-
tochtonicznych przedstawiona zostata na ryc. 4. (fig. 4.)

Podobnie jak wczesniej, mapa na ryc. 4. (fig. 4.)
jasno pokazuje, ze najnizsze ryzyko zachorowan na
raka naktada sie na terytoria zaludnione prze auto-
chtondéw, natomiast powierzchnie najwyzszego ryzyka
zachorowan na ten nowotwor ztosliwy sg charaktery-
styczne dla repatriantéw. Komplementarny obraz wpty-
wu X na zmiany SWZ przedstawia ryc. 5. (fig. 5.)

Proste liniowe dopasowanie zmiennych wyrysowa-
ne na ryc. 5. (fig. 5.) pokazuje, ze ryzyko zachoro-
wan na raka prostaty u repatriantow jest ok. dwu-
krotnie wyzsze niz u autochtondw.

WNIOSKI

Przedstawiona retrospektywna analiza ekologiczna
dotyczyta zwigzku pomiedzy zachorowalnoscig na ra-
ka prostaty a sytuacjg etniczng w wojewddztwie
opolskim. Mimo braku pierwotnej wiedzy na temat
tego, czy réznice populacyjne mogty mie¢ wptyw na
te chorobe, uzyskane za pomocg przyjetych metod
wyniki potwierdzajg oczywiste podobienstwo rozkta-
du etnicznego i zdrowotnego w regionie. W aspek-
cie zachorowalnosci na nowotwory ztosliwe prostaty
wsrod dwoch badanych grup mozna stwierdzi¢, ze
repatrianci cierpig na raka mniej wiecej 2-krotnie in-

tensywniej, niz sgsiadujgcy autochtoni. Ten fakt mo-
ze wywota¢ okreslone spekulacje na temat etiologii
choroby w odniesieniu do réznic w, na przyktad, in-
dywidualnych zwyczajach, czynnikach zawodowych,
diety czy konsumpcji alkoholowej/tytoniowej itd.,
wsréd tych populacji. Warto podkresli¢, ze w najbar-
dziej powszechnej lokalnej opinii, autochtoni uznani
sg za znacznie bardziej dbajgcych o szeroko rozu-
miang higiene niz repatrianci. Oczywiscie, na tym
etapie badan ten problem epidemiologiczny mozna
jedynie zasygnalizowa¢. Jednak w opinii autora, wy-
niki te moga wskazywac¢ wtasciwy kierunek dla dal-
szych bardziej zaawansowanych badan naukowych,
pomocnych w okresleniu przyczyny roznicy w ryzy-
ku zachorowan na raka w relacji do uktadu etnicz-
nego w wojewodztwie.
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