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Avant-propos

Cette these a été réalisée au sein du Service de Biostatistique et d’Epidémiologie (SBE),
dirigé par le Dr Ellen Benhamou et au sein de I'unité Oncostat — INSERM U1018 du Centre de
recherche en Epidémiologie et Santé des Populations (CESP), dirigée par Stefan Michiels. Ces

deux services sont situés a Gustave Roussy, 114 rue Edouard Vaillant, 94805, Villejuif, France.

Une collaboration avec Oliver Rivero-Arias, Assistant Professor en économie de la santé a
I'Université d’Oxford a été développée lors de cette these. Suite 2 un premier séjour a Puniversité
d’Oxford de deux semaines lors de la deuxiéme année, un nouvel échange a eu lieu lors de la
troisieme année de these. Nous avons passé une semaine a Oxford et Mr Rivero-Arias a été

accueilli une semaine a Gustave Roussy.

Pour le deuxieme projet de cette these, nous avons collaboré avec Federico Rotolo et
Stefan Michiels, tous deux biostatisticiens a Gustave Roussy (SBE et Oncostat — INSERM
U1018 du CESP).

Enfin pour le troisieme projet de cette these, nous avons collaboré avec les Dr Cécile Le
Péchoux et Dr Rodrigo Arriagada, radiothérapeutes a Gustave Roussy, et le Dr Dirk de
Ruysscher, radiothérapeute a la Maastro Clinic de Maastricht, Pays-Bas, ainsi qu’avec le
RadioTherapy Timing in Small Cell Lung Cancer Collaborative Group lors de la réalisation d’une méta-

analyse sur données individuelles.

Cette these a été financée par 'ITMO Cancer et PIRESP dans le cadre du Plan Cancer
2009-2013, par le Programme Hospitalier de Recherche Clinique, et par la Ligue Nationale contre

le Cancer que nous remercions.

Directenr de these : Jean-Pierre Pignon

Co-directrice de thése : Julia Bonastre
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Résumé

Le bénéfice de survie restreint a un horizon temporel donné a été proposé comme
mesure alternative aux mesures relatives de I'effet d’'un traitement notamment dans le cas de non
proportionnalité des risques de déces. Le bénéfice de survie restreint correspond a la différence
des survies moyennes entre deux bras de traitement et s’exprime en nombre d’années de vie
gagnées. Dans la littérature, cette mesure est présentée comme plus intuitive que le bazard ratio et
plusieurs auteurs ont proposé son utilisation pour le design et Ianalyse d’'un essai clinique.
Toutefols, ce n’est pas actuellement la mesure qui est utilisée de maniére courante dans les essais
randomisés. Cette mesure s’applique quelle que soit la distribution des temps de survie et est
adaptée si hypothése des risques proportionnels n’est pas respectée. De plus, le bénéfice de
survie restreint peut étre utilisé en évaluation médico-économique ou la mesure d’un effet absolu
est nécessaire (nombre d’années de vie gagnées pondérées ou non par la qualité de vie). Si 'on
souhaite estimer le bénéfice de survie restreint a partir d’'une méta-analyse sur données
individuelles, se pose alors la question de prendre en compte leffet essai di a la structure
hiérarchique des données. L’objectif de cette thése était de comparer des méthodes statistiques
d’estimation du bénéfice de survie restreint a partir de données individuelles d’'une méta-analyse
d’essais cliniques randomisés. Le point de départ a été une étude de cas (étude cout-efficacité)
réalisée a partir des données de la Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer. Cette étude a montré
que les cinq méthodes d’estimation étudiées conduisaient a des estimations différentes du
bénéfice de survie et de son intervalle de confiance. Le choix de la méthode d’estimation avait
également un impact sur les résultats de I'analyse cott-efficacité. Un second travail a consisté a
mener une étude de simulation pour mieux comprendre les propriétés des méthodes d’estimation
considérées en termes de biais moyen et d’erreur-type. Enfin, la derniére partie de la these a mis
en application les enseignements de cette étude de simulation au travers de trois méta-analyses
sur données individuelles dans le cancer du nasopharynx et dans le cancer du poumon a petites

cellules.

Mots clés : analyse de survie, survie moyenne restreinte, méta-analyse sur données individuelles,
hétérogénéité, essais cliniques randomisés, étude cout-efficacité, évaluation médico-économique.



vii

Abstract

The survival benefit restricted up to a certain time horizon has been suggested as an
alternative measure to the common relative measures used to estimate the treatment effect,
especially in case of non-proportional hazards of death. The restricted survival benefit
corresponds to the difference of the two restricted mean survival times estimated for each
treatment arm, and is expressed in terms of life years gained. In the literature, this measure is
considered as more intuitive than the hazard ratio and many authors have suggested its use for
the design and the analysis of clinical trials. However, it is not currently the most used measure in
randomized trials. This measure is valid under any distribution of the survival times and is
adapted if the proportional hazards assumption does not hold. In addition, the restricted survival
benefit can be used in medico-economic evaluation where an absolute measure of the treatment
effect is needed (number of [quality adjusted] life years gained). If one wants to estimate the
restricted survival benefit from an individual participant data meta-analysis, there is a need to take
into account the trial effect due to the hierarchical structure of the data. The aim of this thesis
was to compare statistical methods to estimate the restricted survival benefit from an individual
participant data meta-analysis of randomized trials. The starting point was a case study (cost-
effectiveness analysis) using data from the Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer. This study
showed that the five investigated methods yielded different estimates for the restricted survival
benefit and its confidence interval. The choice of a method to estimate the survival benefit also
impacted on cost-effectiveness results. Our second project consisted in a simulation study to
have a better understanding of the properties of the investigated methods in terms of bias and
standard error. Finally, the last part of the thesis illustrated the lessons learned from the
simulation study through three examples of individual participant data meta-analysis in

nasopharynx cancer and in small cell lung cancer.

Key words : survival analysis, restricted mean survival time, individual participant data meta-
analysis, heterogeneity, randomized clinical trials, cost-effectiveness analysis, economic evaluation
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Chapitre 1. Introduction

1.1. Contexte et objectifs de la thése

En recherche clinique, plusieurs mesures de I'effet d’un traitement peuvent étre utilisées.
Les mesures usuelles sont traditionnellement des mesures relatives. Dans le cas de données ne
dépendant pas du temps ou pour des données catégorielles — pour des taux de déces ou des taux
de toxicité par exemple — I'effet du traitement est quantifié a I'aide de rapport de cotes (odds ratios
en anglais) ou de risque relatif. Pour des données dépendantes du temps avec ou sans censure, les
mesures relatives s’expriment généralement sous la forme d’un hbazard ratio (HR) qui est un
rapport des risques instantanés de déceés ou encore sous la forme du rapport des médianes de
survie. Le hazard ratio est la mesure privilégiée pour quantifier Peffet relatif d’'un traitement et est
celle recommandée par les groupes CONSORT et Cochrane (Moher ef al, 2010; Higgins &
Green, 2011). Des mesures absolues de I'effet traitement sont souvent associées en complément
comme criteres secondaires. Il peut s’agir par exemple de la différence des médianes de survie

entre les deux bras d’un essai clinique ou de la différence des taux de survie 2 un moment donné.

Pour les évaluations médico-économiques, 'une des mesures de survie les plus utilisées
pour estimer le critéres d’efficacité est le bénéfice de survie restreint a un horizon temporel donné
(Anell & Norinder, 2000; Gray ef al., 2011). I’étude cott-efficacité permet de mettre en regard les
bénéfices de santé d’un nouveau traitement et les couts supplémentaires qu’il engendre, de
maniere a disposer d’un indicateur permettant aux décideurs de réaliser des arbitrages concernant
le remboursement ou la fixation du prix d’un nouveau traitement. Le résultat d'une étude cout-
efficacité s’exprime généralement en cout par année de vie gagnée ou en cout par année de vie en
parfaite santé (pondération des années de vie par la qualité de vie pour obtenir des QALYs
[quality adjusted life-years]). Plus récemment, le bénéfice de survie restreint a été proposé en
recherche clinique comme mesure alternative aux mesures relatives de effet d’un traitement
notamment dans le cas de non proportionnalité des risques de déces, c’est-a-dire lorsque leffet

du traitement varie au cours du temps (Royston & Parmar, 2011).
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Le bénéfice de survie restreint correspond a la différence des survies moyennes restreintes
(difference in restricted mean survival time ou rmstD(t")) entre deux bras de traitement (Irwin, 1949;
Zhao & Tsiatis, 1999, 1997; Murray & Tsiatis, 1999; Chen & Tsiatis, 2001; Andersen ef al., 2004;
Royston & Parmar, 2011, 2013; Schaubel & Wei, 2011; Zhao ez al., 2012, 2016; Tian ef al., 2014;
Uno et al., 2014). 11 permet de quantifier Peffet d’'un traitement et s’exprime en années de vie
gagnées. La survie moyenne restreinte (restricted mean survival time ou RMST(t*)) correspond a
Pespérance de vie jusqu’a un horizon temporel t* et a été développée en recherche clinique afin
de se limiter au suivi d’un essai clinique randomisé (Irwin, 1949; Karrison, 1987, 1997). Cette
survie moyenne restreinte correspond graphiquement a I'aire sous une courbe de survie restreinte
au temps t*. Le bénéfice de survie restreint a un temps donné correspond ainsi a I'aire entre deux
courbes de survie jusqu’a ’horizon temporel considéré t*. Cette mesure est présentée comme
plus intuitive que le hagard ratio et plusieurs auteurs ont proposé son utilisation pour le design et
'analyse d’un essai clinique (Royston & Parmar, 2011, 2013, 2016, Zhao ez al., 2012, 2016, Uno ez
al., 2014, 2015). En effet, le bénéfice de survie restreint présente plusieurs avantages. C’est une
mesure absolue qui combine le risque de déces de base et leffet relatif du traitement, et
s’interprete comme un allongement de l'espérance de vie d’un patient, ce qui est plus parlant
qu’une réduction du risque de déces quantifiée par le hazgard ratio. De plus, le bénéfice de survie
restreint est une mesure qui s’applique quelle que soit la distribution des temps de survie et qui
peut donc s’appliquer lorsque les risques ne sont pas proportionnels. Bien que le bénéfice de
survie restreint ait fait 'objet de travaux méthodologiques ayant montré son intérét pour mesurer
Peffet d’'un traitement (Royston & Parmar, 2011, 2013, Uno e/ al., 2014, 2015; Wei ef al., 2015;
Trinquart ez al, 2016), cette mesure n’est pas utilisée fréquemment dans les essais cliniques. Des
¢tudes antérieures ont comparé des méthodes paramétriques d’estimation du bénéfice de survie
afin d’étudier la question de P'extrapolation au-dela du suivi de l'essai (Jackson, 2010; Gong &
Fang, 2012; Latimer, 2013; Lamb e7 a/,, 2015). Cependant, ces études se limitaient au cas d’un seul
essal clinique randomisé et n’abordaient pas la question de leffet centre dans les essais

multicentriques, ni la question de I'effet essai dans les méta-analyses.

Les méta-analyses d’essais cliniques randomisés représentent le plus haut niveau de
preuve dans l'évaluation de efficacité d’un traitement (HAS, 2013). La méta-analyse consiste a
recueillir les données provenant de tous les essais cliniques qui étudient la méme question
clinique. La méta-analyse permet ainsi d’estimer leffet traitement global dans une analyse
combinée des effets traitement estimés dans chaque essai. Elle permet aussi d’étudier

I’hétérogénéité de leffet traitement, c’est-a-dire la variation de cet effet traitement entre les essais.
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La méta-analyse sur données individuelles (MADI), qui se fonde sur les données de chaque
patient récupérées aupres des investigateurs des différents essais, est la méthode de référence par
rapport a la méta-analyse sur données publiées (Riley e a/, 2010). Si P'on souhaite estimer le
bénéfice de survie restreint a partir d’'une MADI, se pose alors la question de prendre en compte
Ieffet essai da a la structure hiérarchique des méta-analyses. En effet, dans une méta-analyse, il
faut prendre en compte leffet essai afin d’éviter un biais dans 'estimation de I'effet traitement
connu sous le nom de paradoxe de Simpson (Altman & Deeks, 2002; Cates, 2002; Ricker &
Schumacher, 2008). Cette question se pose de maniére analogue dans un essai clinique
multicentrique ou l'on cherche a prendre en compte leffet centre. Deux types de méthodes
permettent d’estimer Peffet traitement global tout en permettant de prendre en compte cet effet
essal (respectivement centre) : les méthodes dites a une étape et les méthodes a deux étapes. Les
méthodes a une étape combinent les données de tous les essais (respectivement centres) dans une
seule analyse stratifiée prenant en compte le niveau essai (respectivement centre). Les modeles de
Cox stratifiés, ou le risque de base est différent selon I'essai (respectivement centre), ou les
mode¢les hiérarchiques, ou I'effet essai (respectivement centre) est modélisé par un effet fixe ou

un effet aléatoire, sont les méthodes a une étape les plus répandues. Les méthodes a deux étapes,

IS

qui sont les méthodes les plus utilisées en méta-analyse (Simmonds e a/, 2005), consistent
estimer l'effet traitement dans chaque essai (respectivement centre) dans un premier temps puis a
estimer effet traitement global comme une moyenne pondérée des effets individuels. La encore,
les effets individuels peuvent étre agrégés a I'aide d’un modcle a effets fixes ou d’un modele a

effets aléatoires en fonction de la présence ou non d’hétérogénéité.

Plusieurs études ont discuté et comparé différents modeles de Cox en une étape
(stratifiés, avec effets fixes ou avec effets aléatoires) pour tenir compte de effet centre dans un
essal multicentrique (Glidden & Vittinghotf, 2004; Legrand e a/., 2005; Munda & Legrand, 2014)
ou de Peffet essai dans une méta-analyse (Michiels e a/., 2005a; Tudur Smith 7 a/., 2005; Rondeau
et al., 2008; Stewart et al, 2012) en présence d’hétérogénéité entre les essais (respectivement
centres) du risque de base et/ou de l'effet traitement. D’autres auteurs ont compaté a la fois des
mode¢les de Cox en une étape et des modeles de Cox en deux étapes pour estimer le hazard ratio
global a partir d'une MADI (Tudur Smith & Williamson, 2007; Bowden ez 4/, 2011). Toutes ces
études se sont intéressées a I'estimation de I'effet traitement global en considérant le hazgard ratio
comme mesure relative de I'effet traitement et ont conclu que cette estimation était proche entre
les modeles a une ou deux étapes dans la majorité des cas. A I'inverse, les études ayant également

comparé ces modeles avec des modecles naifs ne tenant pas compte de leffet essai
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(respectivement centre) ont conclu que I'estimation de I'effet relatif du traitement était biaisée si
Peffet essai (respectivement centre) était ignoré dans l'analyse (Glidden & Vittinghoff, 2004;
Munda & Legrand, 2014). Peu de recherches ont porté sur l'utilisation d’une mesure absolue de
Peffet traitement pour l'analyse d'une MADI. En effet, jusqu’a présent, seule une étude récente
s’est intéressée au bénéfice de survie restreint en MADI (Wei e# /., 2015). Dans cette étude, Wei
et al. ont comparé trois méthodes a deux étapes afin d’estimer le bénéfice de survie restreint a
partir d'une MADI. Dans leur étude, le bénéfice de survie restreint était estimé comme
Pagrégation, a 'aide d’'un modele a effets fixes, des bénéfices de survie restreints estimés dans
chacun des essais. Pour estimer le bénéfice de survie restreint dans chaque essai, Wei et al. ont
comparé trois méthodes : deux méthodes non-paramétriques — I'une fondée sur les « pseudo-
valeurs » (Andersen & Pohar Perme, 2010) et 'autre fondée sur I’estimateur de Kaplan-Meier —
et une méthode de survie paramétrique flexible basée sur des splines (Royston & Parmar, 2002;
méthode définie en Annexes). A travers une étude de simulation et deux études de cas en méta-
analyse, Wei et al. ont montré que les trois méthodes conduisaient a des résultats similaires en
terme de biais moyen, d’erreur quadratique moyenne et de probabilité de couverture des

intervalles de confiance.

S’inscrivant dans la continuité des travaux de Weli et al., cette thése étudie le bénéfice de
survie restreint comme mesure alternative aux mesures relatives dans le contexte des MADI.
L’objectif de cette these était d’étudier plusieurs méthodes d’estimation du bénéfice de survie
restreint au travers d’une étude de cas, d’une étude de simulation et de plusieurs applications a
partir de MADI. L’¢tude de Wei et al. a été publiée alors que nous réalisions Iétude de
simulation. Nous avons souhaité étendre ces travaux en considérant un plus grand nombre de
scénarios se fondant sur un cas de figure plus réaliste en méta-analyse et utilisant des effets
aléatoires pour introduire de ’hétérogénéité sur le risque de base et sur effet traitement entre les
essais. Parmi les trois méthodes a deux étapes étudiées par Wei et al.,, qui conduisaient a des
résultats similaires, nous avons retenu celle fondée sur I'estimateur de Kaplan-Meier. Nous avons
également choisi d’adapter d’autres méthodes non-paramétriques couramment utilisées en
MADI. Nous nous sommes particulicrement intéressés a la manicre dont ces méthodes prennent
en compte la stratification sur I'essai, la non proportionnalité des risques et 'hétérogénéité du
risque de base et de I'effet traitement. Une autre originalité de ce travail de thése a été d’étudier le
bénéfice de survie restreint dans le contexte d’une évaluation médico-économique réalisée a partir
des données d'une MADI. Une précédente étude avait souligné I'importance du choix de la

méthode d’analyse de survie dans les études cout-efficacité a partir des données d’un essai
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clinique ou d’'une MADI (Guyot e al., 2011). Guyot et al. avaient ainsi précisé que la mesure de
efficacité dans une étude cott-efficacité devrait étre estimée avec la méme méthode statistique
que celle utilisée pour estimer Iefficacité dans I’analyse clinique princeps. C’est pourquoi nous
avons choisi d’étudier des méthodes non-paramétriques d’estimation du bénéfice de survie
restreint déja utilisées en analyse de survie dans le domaine des MADI ainsi que des méthodes
paramétriques qui sont utilisées classiquement en évaluation médico-économique. Notre question
de recherche a été de déterminer si le choix d’une méthode d’estimation du bénéfice de survie
restreint peut avoir un impact sur les résultats d’une étude cout-efficacité. Cette question est
documentée pour les évaluations économiques a partir de données individuelles d’essais cliniques
(Neymark ez al., 2001, 2002; Jackson, 2010; Connock ez al, 2011; Latimer, 2013), mais n’a pas été
abordée dans le contexte des MADI. Si cette étude de cas a été le point de départ de notre
recherche, nous avons découvert au fil du temps que I'estimation du bénéfice de survie restreint a
partir de MADI posait des questions méthodologiques indépendantes du contexte particulier des
¢tudes médico-économiques. C’est pourquoi une étude de simulation et d’autres applications ont
été réalisées par la suite en se placant dans le contexte de I'analyse du critere de jugement

principal d'une MADI.

1.2. Plan de la thése

Le Chapitre 2 présente les principales méthodes utilisées en méta-analyse et en analyse de
survie, ainsi que les méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint que nous avons
¢tudiées. Le Chapitre 3 porte sur la comparaison des méthodes d’estimation du bénéfice de survie
restreint dans le cadre d’une étude cout-efficacité sur données individuelles de méta-analyse
d’essais cliniques randomisés. Cette étude de cas a été réalisée a partir des données de la Meta-
Apnalysis of Radiotherapy in Lung Cancer et a abouti a la publication d’un article scientifique dans
PLoS ONE (Lueza et al., 2016a). Le Chapitre 4 présente I’étude de simulation qui a permis de
mieux comprendre les propriétés des méthodes étudiées pour estimer le bénéfice de survie
restreint a partir d’'une méta-analyse sur données individuelles. L’article scientifique tiré de cette
étude de simulation a été publié dans BMC Medical Research Methodology (Lueza et al., 2016b). Le
Chapitre 5 illustre les méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint au travers de trois
méta-analyses sur données individuelles: la méta-analyse Meta-Analysis of Chemotherapy in
Nasopharynx Carcinoma (MAC-NPC 1) et sa version actualisée MAC-NPC 2 dans le cancer du

nasopharynx que nous avons ré-analysées en utilisant le bénéfice de survie restreint comme
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c2015ritere de jugement, et la méta-analyse RadioTherapy Timing in Small-Cell Lung Cancer (RTT-
SCLC) dans le cancer du poumon a petites cellules dont nous avons réalisé I’analyse princeps en
utilisant a la fois le bénéfice de survie restreint et le hagard ratio. 1’article correspondant a la méta-
analyse sur données individuelles RTT-SCLC a été publié dans Annals of Oncology (De Ruysscher ez
al., 20106) et est disponible en Annexes (Figure A.1). Enfin, une discussion et des perspectives de

travail présentées dans le Chapitre 6 cloturent cette these.
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Chapitre 2. Méthodes

2.1. Bénéfice de survie

2.1.1. Définitions générales en analyse de survie

SiT'on considere la variable aléatoire T symbolisant le temps de survenue du déces et F(t)

sa fonction de distribution, alors la fonction de survie au temps # est définie par :

S =1—F@)=Pr(T>1t) 2.1)

La fonction de risque cumulée est définie par :

A() = ~log{S(D)} = j Aw)du 22)
0

ou A(t) est la fonction de risque instantané au temps t.

Dans le cas d’un essai clinique, les temps d’évenement peuvent ¢tre censurés dans le cas
d’un patient « perdu de vue » ou « exclu vivant » : on parle alors de censure a droite et le temps de
survie pris en compte dans I'analyse de survie sera celui a la date de dernicres nouvelles (Klein &

Moeschberger, 2003).

L’estimateur de Kaplan-Meier de la fonction de survie est défini par (Kaplan & Melier,

1958) :

Sear(£) = 1_[ Yi ;. d; 2.3)

tist

avec les E temps d’évenement distincts t; < t; < .. < tg, ¥; le nombre d’individus qui sont a

risque de présenter ’évenement au temps t; et d; le nombre d’évenement au temps t;.
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Le test non-paramétrique du log-rank (Mantel, 1966) permet de comparer les fonctions de
risque de deux bras de traitement (controle et expérimental). Les hypothéses testées sont les

suivantes :

e H,:les fonctions de risque sont les mémes dans les deux bras ;

e H,: les fonctions de risque different dans les deux bras.

A chaque temps d’évenement t;, un tableau de contingence comme celui-ci peut étre généré :

Etat Bras contréle Bras expérimental Total
Avec événement Ocont.i Ogxp,i d;
Sans événement Yeonti — Ocont,i Yexp,i — Okxp,i Y, —d;
Total YCont,i YExp,i Yl
ou

®  Oprgs; = nombre d’événements observés a l'instant t; dans un bras donné;

® Va5 = nombre d’individus a risque a I'instant t; dans un bras donné;

bras = Cont pour le bras contrdle et Exp pour le bras expérimental.

Le nombre d’évenements attendus a linstant t; dans un bras donné, sous I'hypothése d’une

absence de différence entre les deux bras, est calculé comme :

A _ Yprasi X d; 2.4)
bras,i — Y.
l

et la variance de (Oprqsi — Apras,i) est donnée par :

Yyras,i Y, — d; 2.5
Var(Obms,i - AbraS,i) = Apras,i X (1 - ;151) X (Yl — 1l> >
i i

Ainsi, nous définissons :

®  Opras = Ni=1 Opras,i le nombre d’événements observés dans un bras donné ;
® Apras = Ni=1Apras; le nombre d’événements attendus dans un bras donné sous
I’hypothese nulle ;
— E _VE
b VaT(Obras - Abras) - Var[Zi:l(Obras,i - Abras,i)] - Zi:l Var(obras,i - Abras,i)’

la variance de (Oprqs — Apras), définie grace a 'indépendance entre deux temps distincts.
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Finalement, la statistique du log-rank suivant une distribution Khi* a 1 degré de liberté sous

I’hypothese nulle est définie par :

_ (0 — Agp)’ (2.6)
VaT(OExp - AExp)

LR

Le hazard ratio (HR) permet de quantifier 'effet d’un traitement par rapport a un autre et
est défini comme le rapport des risques instantanés de survenue d’un évenement dans chacun des

deux bras de traitement (noté Exp pour le bras expérimental et Cont pour le bras controle) :

Agxp (1) @.7)

HR(t) B ACont(t)

Peto, dans une publication clinique de Yusuf et al. (Yusuf ez @/, 1985), a proposé un
estimateur pour le calcul d'un HR dans un essai basé sur la statistique du log-rank et qui permet
de prendre en compte les temps d’évenement et de censure. Cet estimateur est souvent utilisé en

méta-analyse et est défini comme suit :

OExp - AExp )

eto VaT(OExp - AExp)

2.8)
1

Var(0gxp — Agxp)

Var[log(HRpet)| =

ou:

® Ogxp = nombre d’évenements observés dans le bras expérimental ;

® Agyp = nombre d’évenements attendus dans le bras expérimental sous ’hypothese d’une

absence de différence entre les deux bras.

Le HR peut également étre estimé a I'aide du modele de Cox (Cox, 1972). Ce modéle de
survie semi-paramétrique a risques proportionnels définit la fonction de risque instantané d’un

patient au temps t par :

A(t; X) = Ao(t). eP'X (2.9)

ou A¢(t) est la fonction de risque de base, X le vecteur de variables explicatives et f le vecteurs

des coefficients de régression associés.
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Le modele de Cox peut étre stratifié sur une covariable, typiquement sur I’essai pour une méta-

analyse, et devient :

At X) = Ag;(b). eF X (2.10)

ou j représente 'essai. Ce modele stratifié permet que la fonction de risque de base soit différente

pour chaque essai.

L’hypothese des risques proportionnels considére que le HR entre les deux bras de
traitement (ou une autre variable explicative du modele de Cox) est constant dans le temps. Cette
hypothese peut étre essentielle pour la validité de certains modéles de survie tels que le modele de
Cox. Différentes méthodes existent pour vérifier ’'hypothese des risques proportionnels, nous en
présentons ici trois : une méthode graphique et deux tests statistiques. La méthode
graphique consiste a vérifier que les courbes du graphe de log{-log[S(t)]} en fonction de log(t)
sont parall¢les, ou tout du moins que P’écart entre ces courbes est constant. Un premier test a été
proposé par Grambsch et Therneau qui teste si les résidus de Schoenfeld du coefficient de
régression d’'un modele de Cox dépendent ou non du temps (Grambsch & Therneau, 1994). Un
second test a été proposé par Royston et Parmar qui est basé sur un test de rapport de
vraisemblance entre deux modeles de Cox avec et sans covariable dépendante du temps (Royston
& Parmar, 2011). Dans cette thése, nous utilisons le test de Grambsh et Therneau qui est

disponible a I'aide de la fonction cox.zph() implémentée dans le package survival sous R.

Le test de non-proportionnalité des risques a été modifié par Wei et collegues pour tenir

compte de la spécificité de la méta-analyse (Wei ez a/, 2015). Ce test consiste en deux étapes :

1. Dans chaque essai j le test de Grambsch et Therneau est réalisé : on obtient alors | p-
valeurs p;.

2. Ces ] p-valeurs sont agrégées a I'aide de la méthode de Fisher (Fisher, 1932).

La statistique du test global est alors donnée par :

J
x% = —ZZlog(pj) 2.11)
=

avec | le nombre d’essais et p; la p-valeur du test de non-proportionnalité pour essai ;. Cette
statistique de test suit une distribution Khi* a 2] degrés de liberté sous Phypothese nulle que les

risques sont proportionnels dans tous les essais. Un test significatif (par exemple p < 0,05)
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suggere que les risques dans au moins un essai ne sont pas proportionnels. Dans cette these, nous
avons utilisé cette approche de Weti et al. pour tester globalement ’hypothése de proportionnalité

des risques dans une méta-analyse.

2.1.2. Bénéfice de survie et bénéfice de survie restreint

La survie moyenne, ou espérance de vie moyenne, § peut étre calculée a I'aide de la
fonction de survie et d’un horizon temporel (Karrison, 1997) :

o
U= f S(t)dt (2.12)
0
Irwin a proposé une estimation de la survie moyenne, restreinte a un horizon temporel
donné t* (Irwin, 1949). Dans la littérature, cette survie moyenne restreinte est appelée restricted
mean survival time et est notée RMST (t*) (Royston & Parmar, 2011), c’est cette notation que nous
utilisons dans cette these :
t*
RMST(t") = u(t*) = j S(t)dt (2.13)
0
Graphiquement, la survie moyenne restreinte a ’horizon temporel t* correspond a I'aire sous la
courbe de survie définie par S(t) entre O et t*. Pour un horizon t* fixé a 5 ans par exemple, le

RMST(t*) peut étre égal a 5 ans maximum dans le cas ou aucun des patient ne décede.

Une mesure de P'effet traitement souvent utilisée en évaluation médico-économique est le
bénéfice de survie. Il est défini comme la différence des survies moyennes des deux bras de

traitement et peut s’exprimer en années de vie gagnées :

BS = J SExp(t)dt - J Scont(£)dt = HExp — Hcont (2.14)
0 0

oU Sgxp(t) et Scone(t) sont les fonctions de survie respectivement des bras expérimental et

controle.
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De méme, le bénéfice de survie peut étre restreint a un horizon temporel t* et est défini
comme la différence des survies moyennes restreintes estimées dans les deux bras de

traitement (Royston & Parmar, 2011) :

t* t*
rmstD(t") = f Spxp(t)dt — f Scont(t)dt = RMSTgy, — RMST¢on: (2.15)
0 0

Nous adoptons dans cette thése 'acronyme mzstD pour difference in restricted mean survival time qui
est le terme employé dans la littérature (Royston & Parmar, 2011, 2013; Wei ¢ a/., 2015; Trinquart
et al., 2016). La différence de survie moyenne restreinte rmstD(t*) peut correspondre a un gain
maximal de t* années de vie gagnée, et est égal a 0 en cas d’équivalence des deux bras de
traitement. A I'inverse, le rmstD(t") peut également étre négatif et correspondre a une perte
maximale de t* années de vie. Nous adopterons cependant le terme de bénéfice de survie
restreint pour évoquer le rmstD(t*) et signalerons le cas ou le bras expérimental est moins

efficace que le bras controle.

Graphiquement, le bénéfice de survie restreint rmstD(t") est calculé comme l'aire entre
les deux courbes de survie définies par Scon¢(t) pour le bras controle et Sgy,(t) pour le bras
expérimental entre O et t*. Pour un traitement expérimental qui serait toujours plus efficace que le
traitement du bras controle, cette aire sera d’autant plus grande que I’horizon temporel t* est
¢loigné.

La Figure 2.1 reflete les données d’un essai clinique fictif ou le traitement expérimental,
représenté par la courbe de survie rouge, est toujours plus efficace que le traitement du bras
controle, représenté par la courbe de survie bleue, avec un hagard ratio fixé a HR = 0,63. Ces
coutbes exponentielles refletent un risque de décés constant A = log(2)/5 pour le bras
expérimental, ce qui correspond a une médiane de survie égale a 5 ans, et A = log(3)/5 pour le

bras controle.
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Figure 2.1 - Représentation graphique du bénéfice de survie restreinta t* = 5ans et t* = 10 ans

L’aire entre les deux courbes de survie, hachurée en rose, correspond au bénéfice de
survie. Si l'on restreint ’estimation du bénéfice de survie a 5 ans, Iaite rose de 0 2 5 ans vaut
rmstD(t* = 5ans) = 6,9 mois en faveur du traitement expérimental. En d’autres termes, le
traitement expérimental prolonge la survie moyenne (espérance de vie) pendant les 5 premieres
années de 6,9 mois. Le bénéfice de survie restreint a 10 ans, équivalent a I'aire rose de 0 a 10 ans,
vaut lui rmstD(t* = 10 ans) = 16,4 mois. L’aire du rectangle hachurée en noir sur la Figure 2.1

représente a titre illustratif un bénéfice de survie d’un an.

D’apres Karrison, la variance du bénéfice de survie restreint V/ar(rmstD(t*)) peut étre

estimée comme suit (Karrison, 1997) :
Var(rmstD(t*)) = Var(RMSTg,(t*)) + Var(RMST¢on, (t7)) (2.16)

Les variances Var(RMST,yn:(t)) et V/a\r(RMSTExp(t*)) sont définies dans la section 2.3 pour

chacune des méthodes étudiées dans cette these.
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2.1.3. Choix de ’horizon temporel £

L’estimation du bénéfice de survie restreint rmstD(t*) est intrinsequement dépendante
du choix de Thorizon temporel t*. Karrison a recommandé de choisir un horizon temporel
maximum t* tel que Perreur-type de Sk (£) soit inférieure a une valeur seuil choisie au préalable
dans le cadre d’un essai clinique (Karrison, 1987, 1997). Dans le cas plus particulier d’'une méta-
analyse sur données individuelles, les essais peuvent avoir différents suivis. Il y a donc un
compromis a réaliser entre choisir de petites valeurs de t* qui reviendrait a censurer de
nombreuses données avec une forte perte d’information, et de plus grandes valeurs de t* qui
nécessiteraient d’extrapoler la fonction de survie pour certains essais qui n’auraient plus de patient

a risque a I’horizon t* (voir paragraphe 2.1.4 ci-apres).

Royston et Parmar, et Wei et al. ont précisé que le choix de t* doit également étre guidé
par I'intérét clinique et étre défini au préalable par exemple lors de la rédaction du protocole d’un
essai clinique (Royston & Parmar, 2011, 2013; Wet ¢ al., 2015). Wei et al. ont également suggéré
de présenter le graphique du bénéfice de survie restreint rmstD(t*) en fonction de I’horizon t*.
En effet, une analyse de sensibilit¢ en variant horizon t* doit étre réalisée pour juger de la
variation de leffet traitement au cours du temps. Une telle analyse est particulierement utile dans
le cas ou par exemple les risques de déces s’inverseraient apres t* et ou estimation du bénéfice

de survie restreint apres un délai trop court serait biaisée.

2.14. Extrapolation jusqu’d t

En cas d’une différence de suivis entre les essais inclus dans une méta-analyse, certains
essais peuvent ne plus présenter de patient a risque a l'horizon temporel choisi t*. Afin
d’extrapoler la fonction de survie au-dela du dernier temps d’événement observé tq, jusqu’a 7
nous utilisons la méthode d’extrapolation de Brown et al. (Brown e a/, 1974). Cette méthode
d’extrapolation consiste a compléter la queue de la courbe de survie de Kaplan-Meier par une

courbe exponentielle. La fonction de survie pour t > &4, est:

S‘Brown(t) = exp{t X log[SAKM(tmax)]/tmax} (2'17)

ot Sk (? est Pestimateur de Kaplan-Meier de la fonction de survie.
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Lamb et al. ont montré que le bénéfice de survie estimé a l'aide de cette méthode

d’extrapolation est moins biaisée que la survie moyenne restreinte au temps de dernier évenement

observé (Lamb ez al., 2015).

2.2.  Méthodologie des méta-analyses

2.2.1. Méta-analyses sur données individuelles et méta-analyses sur données

publiées : définitions, avantages et inconvénients

Une méta-analyse est la synthése quantitative et exhaustive de l'ensemble des résultats des
essais randomisés étudiant une méme question (Pignon & Hill, 2001). On tient compte dans une
méta-analyse des résultats d’une analyse combinée, mais aussi, si besoin, de I'hétérogénéité des

résultats des études individuelles. Deux grands types de méta-analyse existent :

e la méta-analyse sur données individuelles (MADI), réalisée a partir des données
individuelles de chaque patient, qui est la méthode de référence (Stewart & Tierney, 2002)
e la méta-analyse sur données publiées (MADP), réalisée a partir de données agrégées

extraites de publications

Pour une MADI, les données de chaque patient sont obtenues a partir des bases de
données des essais fournies par les investigateurs. Une MADI inclut des essais quel que soit leur
statut de publication (publié ou non-publi¢, résumé dans un congres, enregistrement dans un
registre d’essai). Elle comporte une vérification compléte des données et de la qualité des essais
(randomisation, suivi des patients), et une analyse standardisée des différents criteres de jugement
(Stewart & Clarke, 1995). Elle permet également d’actualiser le suivi des patients, ainsi qu’une
analyse plus approfondie des données comme I'utilisation de modéle d’analyse de survie a partir
des temps de survie individuels par exemple (Stewart & Tierney, 2002). La méta-analyse sur
données individuelles peut ainsi répondre a une question avec une meilleure puissance statistique
qu'une méta-analyse sur données publiées (Whitehead, 2002). Un autre avantage de ce type de
méta-analyse est de pouvoir explorer plus en détail les origines de ’hétérogénéité entre les essais.
Puisque des informations concernant les patients sont recueillies aupres des investigateurs des
essais cliniques (age, sexe, histologie, stade de la maladie, par exemple), il est possible d’étudier les
interactions entre les caractéristiques des patients ou des essais, et I'effet du traitement (Stewart &

Clarke, 1995). Le recueil de facteurs pronostiques permet ainsi d’étudier ces interactions avec une
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puissance suffisante pour identifier les patients bénéficiant plus du traitement ou ceux en

bénéficiant moins.

Les méta-analyses sur données publiées sont exposées au risque de biais de publication et
de sélection des résultats rapportés (Pignon & Hill, 2001; Dwan ef a/, 2013). En effet, en général
les essais publiés sont souvent des essais « positifs », i.e. montrant un bénéfice du traitement. De
plus, ces essais « positifs » sont souvent plus rapidement publiés, dans de meilleures revues
scientifiques et plus souvent en anglais. Ainsi, lorsque les deux types de méta-analyse ont été
utilisés pour étudier une méme question, les méta-analyses basées sur la littérature ont surestimé
le bénéfice associé au traitement expérimental dans la plupart des cas (Stewart & Parmar, 1993). 11
faut donc veiller a récupérer également tous les essais « négatifs», y compris les essais

interrompus prématurément : ceci est réalisé en méta-analyse sur données individuelles.

Enfin, le fait que certains patients randomisés aient été exclus de I'analyse de certains
essais randomisés ne permet pas de réaliser une analyse en « intention de traiter » (c’est-a-dire sur
I'ensemble des sujets tirés au sort, en les analysants dans leurs groupes initiaux) dans le cas de la
méta-analyse sur données publiées. A I'inverse, 'analyse en «intention de traiter » est possible
lorsque I'on dispose des données individuelles, en réclamant les données des patients exclus aux

investigateurs.

2.2.2. Méthodologie des méta-analyses sur données individuelles

2.2.2.a. Stratification sur ’essai

Pour éviter un biais connu sous le nom de paradoxe de Simpson (Altman & Deeks, 2002;
Cates, 2002; Riicker & Schumacher, 2008) qui serait dG a une comparaison directe de patients
n’ayant pas les mémes risques de base, les analyses statistiques des criteres de jugement principal
et secondaires sont stratifiées sur l'essai dans une méta-analyse. Ainsi, les patients du bras
expérimental d’un essai sont uniquement comparés a des patients du bras controle du méme
essal. Chaque essai correspond ainsi a une strate de 'analyse finale : c’est ce que I'on appelle la
stratification sur P'essai. Certaines méthodes a une étape, telles que les modeles de Cox stratifiés
(équation (2.10)), permettent de tenir compte du facteur essai, en modélisant un risque de déces
de base différent pour chaque essai Pour les méthodes a deux étapes, l'effet traitement global est

alors une combinaison des estimations des effets traitements dans chaque essai.
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2.2.2.b. Estimation de Peffet traitement

Pour I'analyse d’éveénement dépendant du temps, le hagard ratio (HR) est la mesure la plus
souvent utilisée pour quantifier I'effet d’'un traitement par rapport a un autre (Cox, 1972; Moher ez
al., 2010; Higgins & Green, 2011). Il correspond au rapport du risque instantané de survenue
d’un éveénement dans le groupe expérimental et du risque dans le bras controle (équation (2.7)).
Ce HR est souvent estimé en méta-analyse soit a 'aide de I'estimateur de Peto (équation (2.8))

soit a 'aide du modele de Cox a risques proportionnels (équation (2.9); Cox, 1972).

En méta-analyse, le HR global, qui mesure 'effet traitement global, est estimé comme la
moyenne pondérée des HR estimés dans chacun des essais de la méta-analyse. Cette agrégation
est réalisée a 'aide d’un mode¢le a effets fixes ou d’un modcle a effets aléatoires (DerSimonian &

Laird, 1986). Ces deux types de mod¢le sont définis dans le paragraphe suivant.

2.2.2.c. Estimation de I'effet traitement global par modcle a effets fixes et a effets

aléatoires

L’effet traitement global (le terme « poolé » est parfois utilisé dans la littérature) églobal
peut étre obtenu par une moyenne pondérée des effets traitements éj estimés dans chacun des |
essais a I'aide soit d’'un modele a effets fixes, soit d'un modele a effets aléatoires (Whitehead,
2002) :

A ZLI Ojw;j

0 =
global T
N

— 1
et Var[gglobal] = s w, (2.18)

j=1Wj

ou les poids sont estimés par w; = #@ﬁ pour le modcle a effets fixes et par w; = Var@) e
pour le modéle a effets aléatoires. Le paramétre 7% évalue 'hétérogénéité inter-essai de leffet
traitement 8; et est estimé par la méthode des moments de DerSimonian-Laird (DerSimonian &
Laird, 19806). Lorsque c’est le modele a effets fixes qui est utilisé, on patle parfois de moyenne
pondérée par linverse de la variance (znverse variance weighted average) puisque le poids accordé a
chaque essai est alors égal a linverse de la variance de 6; estimé dans chaque essai. Ainsi plus
cette variance est faible, pour un essai de grande taille par exemple, plus le poids accordé a cet

essal dans I'estimation de l'effet global est important.

La mesure de leffet traitement 6 doit suivre une distribution de loi normale pour que

lagrégation entre les essais soit licite (Whitehead, 2002), d’ou la nécessité d’une transformation
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logarithmique pour les HR et les odds ratio (OR). Ainsi, en méta-analyse, les mesures de Peffet

traitement 9j estimées dans chaque essai peuvent prendre la forme :

. éj = log(l—ﬁ?]) pour des données de survie ;

)

e 0; = [ pour des données quantitatives (bénéfice de survie, moyenne, etc.) ;

. éj = log(O/I\?]) pour des données catégorielles.

Il est 4 noter, que si Pon utilise Pestimateur de Peto HRpe, défini dans I’équation (2.8),

alors le calcul du hazard ratio global calculé par effets fixes se simplifie :

Z§=1(0Exp, i~ AExp.J')
Z§=1 Var(Opxp, = Apxp,j)

HPglobal,Peto = exp
(2.19)
1

25= Var(Ogxp j—Agxp,j)

VET[log(ﬁglobal,PetO)] =

ou:

e | = nombre d’essais cliniques ;

° OEXpi = nombre d’éveénements observés dans le bras expérimental de I'essai ; ;

* A,,; = nombre d’évenements attendus dans le bras expérimental de I'essai /, estimé par la
statistique du log-rank, sous ’hypothéese d’une absence de différence entre les deux bras.
> b ’ . .

Avec lestimateur de Peto (équation (2.8)), la variance Var(Ogyp;— Agxpj) est

approximativement égale a2 1/4 du nombre de décés total dans I'essai j (Parmar ef al., 1998).

2.22d.  Forest plot

Dans une méta-analyse, 'un des graphiques les plus utilisés pour représenter les résultats
est le « forest plot» (Whitehead, 2002). Pour des données de survie, il représente les HR de
chaque essai, le HR global ainsi que les intervalles de confiances correspondants. On peut ainsi

détecter visuellement ’hétérogénéité de Ieffet traitement existant entre les essais.
g

La Figure 2.2 est un exemple de forest plot qui décrit les données de la méta-analyse
MAR-LC (Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer) de dix essais randomisés comparant la
radiothérapie (RT) thoracique conventionnelle a la radiothérapie avec un fractionnement modifié
(dite RT modifiée) chez les patients ayant un cancer bronchique non a petites cellules (Mauguen

et al., 2012).
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Chaque ligne représente un essai, et cette ligne comporte le nombre d’événements et
Peffectif de chaque bras de ’essai, la différence entre le nombre de cas observés et le nombre de
cas attendus (O-A), sa variance et le HR. Le HR est représenté par un carré dont la taille est
inversement proportionnelle a la variance de (O-A), et les segments partant de chaque coté du
carré représentent 'intervalle de confiance a 95 % du HR. Le HR global est représenté par un
losange dont I'axe horizontal correspond a I'intervalle de confiance a 95 %. Un HR de 1 équivaut
a Iéquivalence entre les deux bras de traitement. Si le HR est a gauche de la ligne verticale
(HR<1), le traitement expérimental est plus efficace que le traitement du bras controle (réduction
du risque de déces). Si l'intervalle de confiance (segment pour les HR de chaque essai ou losange

pour le HR global) n’inclut pas le chiffre 1, le traitement est significativement efficace ou délétere.
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Nb Déces / Effectif total

Essai RTMod. RTConv. ©O-A \Variance Hazard Ratio HR [95% IC]
PMCI 88C091 48/48 52/53 -0,8 243 —'E— 0,97 [0,65;1,44]
PMCI 88C091CT 51/51 56/56 6,0 256 ‘__5— 1,26 [0,86;1,86]
CHART 316/338 217/225 -294  120,7 ‘EéL 0,78[0,66;0,94]
ECOG 2597 51/60 55/59 -7.4 25,8 —5"_— 0,75[0,51;1,10]
CHARTWEL 132/150 132/150 0,2 65,8 _I'EH_ 1,00[0,79;1,28]
CHARTWELCT 40/53 47/53 -6,4 21,2 —E'—:—— 0,741[0,48;1,13]
Gliwice 2001 26/29 27129 -1,4 13,2 %7 0,901[0,52;1,54]
NCCTG 902451 34/39 35/35 -7,0 15,7 T 0,641[0,39;1,09]
NCCTG 942452 111/125 108/121 -2,6 546 —EJ— 0,95[0,73;1,24]
RTOG 8808 155/163 156/163 -6,4 76,9 [: 0,92[0,74;1,15]
Total 964/1056 885/944 552 4437 0 0,88 [0,80;0,97] ; p = 0,009
Testd'hétérogénéité: X2 =974 p=037 =8% 0.25 10 40

En faveurde En faveurde

RT Mod. RT Conv.

Figure 2.2 - Exemple de forest plot : comparaison de la radiothérapie modifiée (RT Mod) a la
radiothérapie conventionnelle (RT Conv)

Léoende de la Figure 2.2 :

Le hazard ratio global a été estimé par un modcle a effets fixes.

CHART: Continuous Hyperfractionated Accelerated Radiation Therapy; CHARTWEL:
CHART Week-End Less; CT: Chimiothérapie; ECOG: Eastern Cooperative Oncology
Group; HR: Hazard ratio; 1C 95%: Intervalle de confiance a 95 %; NCCTG: North Central
Cancer Treatment Group; O-A : Nombre d’évenements observés moins ceux attendus dans le
bras RT modifiée; PCMI: Peter MacCallum Institute; RTOG: Radiation Therapy Oncology
Group; RT: Radiothérapie
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2.2.2.e.  Tests d’hétérogénéité

Le test d'hétérogénéité (appelé aussi test Q de Cochran) teste si les résultats de tous les
essais peuvent étre considérés comme similaires (Cochran, 1954 ; Whitehead, 2002). Clest
I'hypothese d'homogénéité (H) ; estimation de Ieffet traitement global est alors plus facile a
interpréter. Si le test d'hétérogénéité est significatif, il existe au moins un essai dont le résultat ne
peut pas étre considéré comme comparable aux autres. Les hypothéeses testées sont donc les

suivantes :

e H, : Teffet du traitement est homogene dans tous les essais ;

e H, :Teffet du traitement dans au moins un essai différe de I'effet global.

La statistique de test est la suivante :

A A 2
Q= z w;(6; = Bgiopal fixe) (2.20)

j=1

~

. . . . . 1
2 s . , o '
qui suit une loi du Khi* a J-1 degrés de liberté, avec | essais et ou wj = Var@) et Ogiobal fixe €St

Pestimateur de Ieffet traitement global par un mode¢le a effets fixes (équation (2.18)). En utilisant

Pestimateur HRper, défini dans I’équation (2.8), cette formule peut se réécrire :

] 2
0 _ Z (OExp,j - AExp, j)z [Z§=1(0Exp,j - AExp.j)]
Peto —

Var(Ogxp,j — Apxp,;) B Z§=1 Var(Ogxp,j — Apxp,;)

2.21)

qui suit une loi du Khi* a J-1 degrés de liberté, avec | essais. Le test d’hétérogénéité étant peu

puissant, on choisit le plus souvent pour ce test un seuil de significativité de 10 %.

La statistique [? définie par Higgins permet de quantifier 'hétérogénéité de leffet

traitement et se calcule de la maniere suivante (Higgins e al., 2003) :

_Q-(-1

12
Q

x 100 2.22)

avec Q la statistique du test de Cochran et ] le nombre d’essais. Cette statistique de test donne le
pourcentage de variabilité de l'effet traitement, qui est da a ’hétérogénéité plutot qu’a l'erreur
d’échantillonnage. Si ce pourcentage est compris entre 25% et 50%, il reflete une hétérogénéité

notable. Une valeur supérieure a 50 % traduit une hétérogénéité importante.

Le test d’hétérogénéité QQ peut étre également utilisé pour tester la variation de leffet du

traitement selon des sous-groupes d’essais (par exemple, le type de chimiothérapie ou de
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radiothérapie). Dans ce cas, on I'appelle le plus souvent test d’interaction. Le Khi* d’hétérogénéité
s’obtient en calculant O-A et Var(O-A) dans chaque sous-groupe d’essais, puis en les sommant
selon la formule (2.21) définissant la statistique QQ présentée auparavant. Cette statistique de test

suit une loi du Khi* a K-1 degrés de liberté avec Kle nombre de sous-groupes.

Formellement, I’hétérogénéité totale entre les essais est la somme de 'hétérogénéité inter-

sous-groupe et ’hétérogénéité (résiduelle) intra-sous-groupe :
X]z—l (Hettotale) = Xlz{—l (Hetlnter) + X]Z—K(Hetlntra) (2'23)
avec [ le nombre d’essais de la méta-analyse et K'le nombre de sous-groupes.

Le test associé a I'hétérogénéité inter-sous-groupe correspond au test d’interaction des
sous-groupes avec leffet traitement. Plus I'hétérogénéité inter-sous-groupe est importante, plus

I’hétérogénéité totale entre les essais est expliquée par cette classification en sous-groupes.

La Figure 2.3 présente un test d’interaction avec K = 4 sous-groupes d’essai: ce test
correspond a tester que les quatre HR (illustrés par les losanges blancs) sont égaux. Ce test étant
non-significatif (p = 0,98 avec K-1=3 degrés de liberté pour le Khi?), nous en concluons que la
radiothérapie modifiée est plus efficace que la radiothérapie conventionnelle quel que soit le sous-

groupe de radiothérapie modifiée considéré.
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Nb Déceés / Effectif total

Catégorie
Essai RT Mod. RT Conv. O-A Variance  Hazard Ratio HR [IC 95%]
RT Trés Accélérée

PMCI 88C021 48/48 52/53 -0,8 24,3

PMCI 88C091 CT  51/51 56/56 6,0 25,6 "

CHART 316/338 217/225 -294 120,7 &

ECOG 2597 51/60 55/59 -7.4 25,8

CHARTWEL 132/150 132/150 0,2 65,8 -8

CHARTWELCT 40/53 47/53 -6,4 21,2

Sous-total 638/700 559/596 -37,8 283.4 0,88 [0,78;0,98]
RT Modérément Accélérée

Gliwice 2001 26/29 27/29 -1,4 13,2

Sous-total 26/29 27129 1,4 13,2 — = 0,90 [0,52;1,54]
RT Hyperfractionnée - Dose totale identique

NCCTG 902451 34/39 35/35 -7,0 15,7 — 17

NCCTG 942452 111/125 108/121 -2,6 54,6 +

Sous-total 145/164 143/156  -9.6 70,3 <] 0,87 [0,69;1,10]
RT Hyperfractionnée - Dose totale supérieure

RTOG 8808 155/163 156/163 -6,4 76,9 —m—

Sous-total 155/163 156/163  -6,4 76,9 <0 0,92 [0,74;1,15]
Total 964/1056  885/944 -552 4437 . 0,88 [0,80;0,97], p=0,009

Test d’hétérogénéité: }2 = 9,74 p=0,37 '=89% 0,25 10 4,0
9 En faveur de En faveur de
Test d’intéraction: X% =017 p=0,98 RT Mod. RT Conv.

Figure 2.3 - Exemple de forest plot avec sous-groupes d’essai : comparaison de la radiothérapie
modifiée (RT Mod) a la radiothérapie conventionnelle (RT Conv)

Légende de la Figure 2.3 :

Les hazard ratio de chaque sous-groupe ont été estimés par un mode¢le a effets fixes.

HR: Hazard ratio; 1C 95%: Intervalle de confiance a 95 %; O-A: Nombre d’évenements

observés mois ceux attendus dans le bras RT modifiée; RT: Radiothérapie
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2.3. Estimation du bénéfice de survie en MADI

Afin d’estimer le bénéfice de survie restreint rmstD(t*) a partir d’'une méta-analyse sur
données individuelles (MADI), nous avons considéré des méthodes dites a deux étapes (#wo-stage)
que Wei et al. ont utilisées dans le méme contexte (Wei ef @/, 2015). Parmi les trois méthodes
¢tudiées par Wei et al, qui conduisaient a des résultats similaires, nous avons retenu celle basée
sur Pestimateur de Kaplan-Meier. Nous avons également choisi d’adapter d’autres méthodes non-
paramétriques utilisées en MADI. Ces différentes méthodes peuvent étre classées en deux

approches.

Dans la premicere approche, le rmstD(t™) est directement estimé comme l'aire entre les
deux courbes de survie agrégées tenant compte ou non de I'effet essai. Les méthodes de cette
approche utilisées dans cette these sont les méthodes dites « Naive Kaplan-Meier », « Stewart-

Parmar » et « Peto » ; nous les détaillons dans les paragraphes suivants.

Dans la deuxiéme approche, les méthodes a deux étapes estiment le rmstD(t*) comme la
moyenne pondérée des rmstD;(t*) estimés dans chaque essai ;. Dans la premicre étape, le
rmstD(t") est estimé dans chaque essai clinique comme l'aire entre les deux courbes de survie.
Dans la deuxieme étape, les rmstD;(t*) sont ensuite agrégés a 'aide d’un modele a effets fixes ou
un modecle a effets aléatoires. C’est cette deuxie¢me approche qui avait été retenue par Wei et al.
(Wei et al., 2015). Dans cette these, les rmstD;(t*) sont estimés dans chaque essai j comme I'aire
entre les deux courbes de survie définies soit par Kaplan-Meier (méthode dite « Pooled Kaplan-
Meier ») soit par un modecle exponentiel (méthode dite « Pooled Exponentiel »). Ces deux

méthodes sont également détaillées dans les paragraphes suivants.

2.3.1. Méthode « Naive Kaplan-Meier »

La méthode la plus simple pour estimer le bénéfice de survie restreint rmstD(t*) est de
considérer la méta-analyse comme un essai unique de grande taille. Le rmstD(t*) est alors estimé
comme l'aire entre les deux courbes de survie de Kaplan-Meier des bras expérimental et controle,

obtenu en agrégeant les données de tous les essais, et ainsi en ignorant leffet essai (Durand-

Zaleski et al., 1997) :
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Epxp—1

rmstDyy (t7) = Z gKM,Exp(tExp,i)(tExp,i+1 - tExp,i)

=t 2.24)

Econt—1
- § SKM,Cont(tCont,i)(tCont,i+1 - tCont,i)
i=1
avec .SA'KM,bms Iestimateur de Kaplan-Meier défini pour les bras expérimental et controle (notés

Exp et Cont), tpreso = 0, §KM,bms(tbmS,0) = 1, et Eprqs le nombre de temps d’évenement
distincts (tbras,l < tbras,z <..< tbras,Ebms)'

Afin d’estimer la variance du bénéfice de survie, nous utilisons la méthode delta qui est

dérivée des deux premiers termes d’une approximation des séries de Taylor (Hosmer ez al.,

2008a). Cette méthode permet d’estimer la variance de f(X) fonction d’une variable aléatoire X :
0
Var[f(X)] = [ foy’ (2.25)

A partir de la méthode delta, nous pouvons définir la formule dite « de Greenwood »

pour estimer la variance de la fonction de survie de Kaplan-Meier (Hosmer ef a/., 2008b) :

Var[Sen®] = [Sen®] Z y (Y 0 (2.26)

tistg

En appliquant la formule de Greenwood a la survie moyenne restreinte estimée par

Kaplan-Meier

RMSTyp (t*) = fot* Sgm(t)dt nous obtenons un estimateur de Var[RMSTyy(t")] (Klein &
Moeschberger, 2003; Hosmer ¢z al., 2008b):

E £ 2 d
V’a‘r[RTw?TKM(t*)]=Z[ f §KM(t)dt] Y(y—id) 2.27)
i=1 ti L l l

En remplagant S () par Pestimateur de Kaplan-Meier de DIéquation (2.3), nous

obtenons (Hosmer e al., 2008b) :

Var (RMSTi(t")) = — Z > (Y e (2.28)

ot a; = NI L Sum() (b — ) etm = Yo d;.
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La variance du bénéfice de survie restreint Var[rmstDgy(t*)] est estimée par ré-
échantillonnage non-paramétrique (bootstrap) stratifié sur 'essai — i.e. en conservant le nombre de
patients inclus dans chaque essai de I’échantillon initial — sur 1 000 échantillons dans le Chapitre 3

et de facon analytique a I'aide des formules (2.10) et (2.28) dans les Chapitre 4 et Chapitre 5.

Le désavantage majeur de la méthode dite « Naive Kaplan-Meier » est de ne pas tenir
compte ni de la stratification sur Pessai ni de I'hétérogénéité potentielle de I'effet traitement
puisque tous les patients du bras controle (et du bras expérimental) sont regroupés quel que soit

leur essai d’origine et donc quel que soit leur risque de base.

2.3.2. Méthode « Stewart-Parmar »

La méthode de Stewart et Parmar est une méthode non-paramétrique dérivée de celle de
Kaplan-Meier (Stewart & Parmar, 1993). La méthode originelle de Stewart et Parmar permet
d’estimer la probabilité de survie a un temps t donné dans le bras expérimental d'une méta-

analyse a partir de deux parameétres :

e la probabilité de survie au temps t dans le bras controle estimée par Kaplan-Meier,

® le hagard ratio global HR g1opq; de la méta-analyse.

Nous avons appliqué cette méthode dite « Stewart-Parmar » a tous les temps d’évenement

afin d’estimer la courbe de survie agrégée du bras expérimental Ssp gy (t) 2 partir :

e de la courbe de survie de Kaplan-Meier fKM'Cont(t) du bras contrdle, en agrégeant les

données de tous les essais sans tenir compte de ’effet essai
bl

o du hazgard ratio global HRgjopq; de la méta-analyse.

La courbe de survie agrégée du bras controle SA’SPJCOnt(t) est définie égale a celle de

Kaplan-Meier $ kM, cont(t)

SASP,Cont (t) = SAKM,Cont(t) (2.29)

& ] HRgioba
Ssp,Exp(t) = [SKM,Cont(t)] gtobat (2.30)

A noter que la formule (2.30) repose sur ’hypothese de proportionnalité des risques.
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Le bénéfice de survie restreint rmstDgp(t™) est alors estimé comme l'aire entre les deux

courbes de survie définies par Ssp cone (£) et .SA'Sp'Exp (®):

t* t*
rmSEDgp (t) = f Ssp.pep (DL — f Sep cont (D)t @231)
0 0

La variance du bénéfice de survie restreint Var [rmStDSP (t*)] est estimée par boostrap non-

paramétrique sur 1 000 échantillons dans le Chapitre 3.

L’inconvénient majeur de la méthode Stewart-Parmar est de ne tenir compte de la
stratification sur I'essai seulement dans le calcul du hagard ratio global HRgopa. 1 effet essai n’est
cependant pas pris en compte pour le risque de base puisque, similairement a la méthode Naive
Kaplan-Meier, tous les patients du bras contréle sont regroupés quel que soit leur essai d’origine
et donc quel que soit leur risque de base. De plus, cette méthode repose par définition sur
I’hypothese des risques proportionnels. I’hétérogénéité potentielle de 'effet traitement entre les
essais peut, en revanche, étre prise en compte dans le calcul du HRyjopq; utilisé dans 'équation

(2.30).

2.3.3. Méthode « Peto »

La méthode actuarielle dite « Peto » a été développée par Richard Peto afin d’implémenter
des courbes de survie pour les méta-analyse sur données individuelles en tenant compte de effet
essai (Early Breast Cancer Trialists’ Collaborative Group, 1990, 2012; Rotolo & Michiels, 2014).
Dans cette méthode, les probabilités de survie dans les deux bras de traitement sont estimées a la
fin d’intervalle de temps prédéterminés 7, a partir de la probabilité de survie p; de ensemble des

patients des deux bras confondus et du hazard ratio global HR; giopar-

La probabilité de survie p; de Pensemble de la population est estimée a la fin de

intervalle de temps 7 par :

p; = exp(— P—; (2.32)
l

ou D, est le nombre de déces dans I'intervalle de temps 7 et P, est le nombre total de personnes-
intervalle dans I’-¢me intervalle. Une personne-intervalle est équivalent a une personne-année
lorsque Pintervalle de temps choisi est 'année. Le hagard ratio global HR; giopa; dans lintervalle 7

est estimé soit par un modele a effets fixes (Chapitre 3, Chapitre 4 et Chapitre 5) soit par un
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modele a effets aléatoires (Chapitre 4 et Chapitre 5) pour combiner les différents Ifﬁ?i, j estimés
dans chaque essai j avec 'estimateur de Peto (défini a I’équation (2.8)). Les probabilités de survie
a la fin de chaque intervalle 7 dans le bras controle (Pcont,;) et dans le bras expérimental (Pgxp,i)

sont estimés comme suit :
Peont,i = Di — [0,50:(B; — Dlog (AR, giopar) | (2.33)
ﬁExp,i =p; + [O'Sﬁi(ﬁi - 1)log(ﬁpi,globa1)] (2.34)

La fonction de survie au temps t dans chaque bras est le produit des probabilités de

survie sur les intervalles de temps n; jusqu’a 7 :

gPeto,Cont(t) = H:l;l ﬁCont,i et gPeto,Exp(t) = H?:l1 ﬁExp,i (2.35)

Le bénéfice de survie restreint rmstDpy,(t*) est estimé comme laire entre les deux
courbes de survie définies par Spero cone(£) €t S petoExp (L) :
(tiy1 — t;)

n;
rMStDpys, (t°) = Z — [(Speto,Exp (tis1) — S'Peto,wnt(tiﬂ))
- (2.36)

+ (SPeto,Exp(ti) - SPeto,Cont(ti))]
ou to= 0 et (ty, ..., ty, = t7) représentent les intervalles de temps prédéterminés.

La méthode Peto a été utilisée originellement avec un modele a effets fixes pour
Pestimation du HR; giopq et des intervalles de temps d’un an (Early Breast Cancer Trialists’
Collaborative Group, 1990). Nous avons cependant considéré trois définitions d’intervalle de
temps différentes : une année (« Peto-année »), un mois (« Peto-mois ») et un intervalle de temps
basé sur les quintiles du nombre total de déces survenant avant t* dans la méta-analyse (« Peto-
quintile »). Les méthodes Peto-année et Peto-mois sont utilisées dans le Chapitre 3 et la méthode

Peto-quintile est utilisée dans les Chapitre 3 et Chapitre 4.

La variance Var(rmstDp,,(t)) est estimée par bootstrap stratifié sur Pessai sur 1 000
échantillons dans le Chapitre 3 et par bootstrap « classique » sur 50 échantillons dans le Chapitre 4
et le Chapitre 5. Le faible nombre (50) d’échantillons simulés dans les Chapitre 4 et Chapitre 5 est

a mettre en parallele du nombre de simulations (1 000) réalisées dans ces chapitres.

Les avantages de cette méthode sont de tenir compte de la potentielle hétérogénéité de
Peffet traitement dans le calcul du HR; giopa et de permettre que le hagard ratio varie d’une
période 7 a une autre et donc de relacher hypothése de proportionnalité des risques. De plus, la

méthode Peto permet de prendre en compte Phétérogénéité de leffet traitement dans le calcul du
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HR; giopai- Cependant, un inconvénient de la méthode Peto est de ne pas prendre en compte
I’hétérogénéité du risque de base, égal a (1 - la probabilité de survie p;), qui est estimé tous essais

et tous bras confondus (équation (2.32)).

2.3.4. Méthode « Pooled Kaplan-Meier »

La méthode dite « Pooled Kaplan-Meier », est basée sur I'agrégation des bénéfices de
survie restreints TmstDyy, ; estimés dans chaque essai / comme laire entre les courbes de survie

de Kaplan-Meier des deux bras de traitement :

Ej,Exp_1
rmStDKM,j(t*) = Z SKM,j,Exp(tj,Exp,i)(tj,Exp,i+1_ j,Exp,i)
i=1
2.37
Ejcont—1 ( )

- Z gKM,j,Cont(tj,Cont,i)(tj,Cont,Hl_ j,Cont,i)
i=1

avec pour chaque essai ; : SA’KM,j'bms Pestimateur de Kaplan-Meier défini pour les bras
expérimental et controle (notés Exp et Cont), tj pras0 = 0, Skm, j,bms(tj,bmslo) =1, et Ej prqs le

nombre de temps d’évenement distincts () pras1 < Ejprasz < - < tj,bms,Ej,bms)'

Le bénéfice de survie restreint global 7mstDgy giopai(t™) est estimé soit par un modcle a
effets fixes (Chapitre 3, Chapitre 4 et Chapitre 5) soit par un modele a effets aléatoires (Chapitre
4 et Chapitre 5) pour combiner les différents rmstDyy ;(t*) estimés dans chaque essai j. Ces

deux types de modele d’agrégation sont définis a I’équation (2.18).

L’estimation de la variance du bénéfice de survie restreint dans chaque essai
Var|rmstDgy j(t*)] est basée sur les formules (2.16) et (2.28) dans les Chapitre 3, Chapitre 4 et
Chapitre 5. La variance du bénéfice de survie restreint global pour la méthode Pooled Kaplan-
Meier Var[rrﬁDKM_global(t*)] est estimée par bootstrap stratifié sur I'essai sur 1 000 échantillons

dans le Chapitre 3 et analytiquement a I'aide de la formule (2.18) dans les Chapitre 4 et Chapitre
5.

La méthode Pooled Kaplan-Meier permet de tenir compte de la stratification sur I'essai et
de la potentielle hétérogénéité de leffet traitement dans le modéle a deux étapes utilisé pour
agréger les rmstDgy j(t*) estimés dans chaque essai /. De plus, cette méthode s’applique si les

risques ne sont pas proportionnels.
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2.3.5. Méthode « Pooled Exponentiel »

De maniere similaire a la méthode Pooled Kaplan-Meier, la méthode dite « Pooled
Exponentiel » est basée sur I'agrégation des rmstDgyponentier,j(t*) estimés dans chaque essai ;

comme l'aire entre les courbes de survie exponentielles des deux bras de traitement :

t* t*
tD L = _ij,Exptdt — _jj,Conttdt
rms Exponentiel,j — e e
0 0

(2.38)

~

1— e_lj,Expt* 1-— e_/lj,Contt*

Aj.Exp Aj.Cont

ou pour chaque essai j, ij,bms est le parametre d’échelle de la distribution exponentielle estimé
par la méthode du maximum de vraisemblance pour le bras contréle et le bras expérimental

(notés Cont et Exp).

Le bénéfice de survie restreint global TmStDgxponentiet,giobat(t™) €st estimé soit par un
modcle a effets fixes (Chapitre 3, Chapitre 4 et Chapitre 5) soit par un mode¢le a effets aléatoires
(Chapitre 4 et Chapitre 5) pour combiner les différents rmstDgyponentier,j(t*) estimés dans

chaque essai ;. Ces deux types de modele d’agrégation sont définis a ’équation (2.18).

La variance de la survie moyenne restreinte RMSTgxponentiet jpras(t™) pour un bras donné
et un essai / donné est :
1— e_lj,brast*

Vfa\r[RMSTExponentiel,j,bras(t*)] =Var [ ———— (2.39)

j,bras

En appliquant la méthode delta (formule (2.25)) a I’équation (2.39) ci-dessus, nous
obtenons :

—~ (e ] T 3f (A pras)|”
Var |[RBSTcponenietras (¢)] = Var [ prac] [ei2zee .40

En dérivant cette formule (2.40), nous obtenons I'estimateur de la variance de la survie
moyenne restreinte suivant :
Rpras X £ x e hivrast” — (1 — e~ Rirast”)

A 2
j,bras

V/(ZT' [RMSTExponentiel,j,bras (t *)] = V/(IT' [ij,bras] (241)
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L’estimation de la variance du bénéfice de survie restreint dans chaque essai j
Var [ranDExponentiel, i) ] est basée sur cette dernicre formule (2.41) et la formule (2.16), pour
les Chapitre 3, Chapitre 4 et Chapitre 5. La variance du bénéfice de survie restreint global pour la
méthode Pooled Exponentiel V/Er[rﬁDExponentiel,global(t*)] est estimée par bootstrap stratifié
sur Pessai sur 1 000 échantillons dans le Chapitre 3 et analytiquement a ’aide de la formule (2.18)

dans les Chapitre 4 et Chapitre 5.

Tout comme la méthode Pooled Kaplan-Meier, la méthode Pooled Exponentiel permet
de tenir compte de la stratification sur I’essai et de la potentielle hétérogénéité de 'effet traitement
lors de I'agrégation des rmstDyy (") estimés dans chaque essai /. 'inconvénient de la méthode
Pooled Exponentiel est qu’elle repose sur la distribution exponentielle qui est un modéle
paramétrique a risques proportionnels et qui repose sur I’hypothése d’un risque instantané

constant.

Les méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint a partir d’'une méta-analyse sur

données individuelles et leurs caractéristiques sont résumées dans le Tableau 2.1.
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Tableau 2.1 - Caractéristiques des méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint a partir de méta-analyses sur données individuelles

Méthode d’estimation

Prend en compte

Stratification Hétérogénéité Risques non- Bénéfice de survie restreint
M b
potentielle de Peffet roportionnels
, .
sur Pessai traitement prop
Naive Kaplan-Meier Non Non Oui
t* t*
Stewart-Parmar Non Oui’ Non* rmstD(t*) = f Sexp()dt — f Scone(t)dt
0 0
Peto Non Oui® Oui*
Moyenne pondérée a 'aide d’un modele a effets
Pooled Kaplan-Meier Oui Oui® Oui fixes ou a effets aléatoires pour agréger les
rmstD;(¥) estimés dans chaque essai /
t* t*
. . .$ *
Pooled Exponentiel Out Out Non rmstD;(t*) = J S Exp (Hdt — J Sj,Cont(t)dt
0 0

rmstD: différence de survie moyenne restreinte; Sgy,: fonction de survie du bras expérimental; Scone: fonction de survie du bras controle; Sj gyp:
fonction de survie du bras expérimental de Iessai /; Sj con¢: fonction de survie du bras contréle de I'essai /;

" Stratification sur I’essai seulement prise en compte dans le calcul de Ieffet traitement global ; s L’hétérogénéité de Ieffet traitement peut étre prise en
compte dans le modcle a deux étapes utilisé pour agréger les HR; (méthodes Stewart-Parmar et Peto) ou les rmstD;(t*) (Pooled Kaplan-Meier et

Pooled Exponentiel) estimés dans chaque essai; * La non-proportionnalités des risques peut cependant étre prise en compte en utilisant un HR
différent en fonction du temps ; * Le H R; gioba1 Peut varier entre les intervalles de temps.
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Chapitre 3. Comparaison de méthodes d’estimation
du bénéfice de survie et impact en évaluation

meédico-économique : une étude de cas

3.1. Motivation

Dans ce chapitre, nous illustrons les différentes méthodes d’estimation du bénéfice de
survie restreint a travers une étude de cas et dans le contexte d’une analyse cott-efficacité a partir
de la méta-analyse sur données individuelles Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer (MAR-
LC). La méta-analyse MAR-LC avait déja fait 'objet d’une analyse cott-efficacité dans le contexte
des Pays-Bas a 'aide d’'un mode¢le de Markov. Nous avons participé a la conception, I'analyse et
linterprétation de cette évaluation médico-économique (Ramackers ez 4/, 2013). Dans ce
chapitre, nous présentons les résultats de I'analyse cout-efficacité que nous avons réalisé a I'aide
de Papproche «aire sous la coutbe » (area under the curve approach en anglais) (Glasziou ef al., 1990;

Rochau ¢# al., 2015) a partir des données individuelles de MAR-LC dans le contexte francais.

L’objectif de ce Chapitre 3 est d’étudier si le choix d’'une méthode d’estimation du
bénéfice de survie restreint a un impact sur les résultats d’une étude cout-efficacité. Aucune
méthode d’estimation du critere d’efficacité pour une analyse cout-efficacité a partir d’une méta-
analyse sur données individuelles n’ayant été proposée par la Haute Autorité de Santé (HAS), ni
par lagence similaire en Grande-Bretagne (National Institute for Health and Clinical Excellence -
NICE) ni méme dans la littérature, il nous semblait opportun de comparer et d’étudier différentes
méthodes d’estimation sur une étude de cas. Nous avons donc estimé le rmstD(t™) avec les sept
méthodes d’estimation présentées dans le Chapitre 2: Naive Kaplan-Meier, Stewart-Parmar,
Peto-mois, Peto-année, Peto-quintile, Pooled Kaplan-Meier, et Pooled Exponentiel. Dans ce
Chapitre 3, nous présentons tout d’abord la méta-analyse MAR-LC, puis nous définissons la

méthodologie et les résultats de 'analyse cott-efficacité.
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3.2. Matériel : la méta-analyse Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung

Cancer

La méta-analyse sur données individuelles Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer
(MAR-LC) comparait la radiothérapie thoracique modifiée (hypet-fractionnée et/ou accélérée) a
la radiothérapie conventionnelle chez des patients atteints de cancer bronchique non a petites

cellules non métastatique (Mauguen ef a/., 2012).

La radiothérapie conventionnelle pour ces patients consiste généralement a donner une
dose total de 60 Gray (Gy), principalement aux USA, a 70 Gy, en Europe, a raison de 1,8 a 2 Gy

par fraction, avec 5 fractions par semaine étalées sur une période de 6 a 7 semaines.

La radiothérapie hyper-fractionnée consiste a réduire la dose par fraction en augmentant
le nombre de fractions. La méme dose est alors administrée en 2 a 3 fractions par jour, au lieu

d’une seule dans la radiothérapie conventionnelle (essais NCCTG).

La radiothérapie accélérée consiste a réduire la durée globale de la radiothérapie. Ceci est
réalisé généralement en traitant les patients soit le week-end ou le samedi en plus des 5 autres

jours de la semaine soit plusieurs fois par jour avec ’hyper-fractionnement.

Deux essais inclus dans MAR-LC comportaient également de la chimiothérapie (CT) en
plus de la radiothérapie : CT concomitante pour I'essai PMCI 88C091 et néo-adjuvante pour
Iessai CHARTWEL. L’essai PMCI 88C091 avait un plan factoriel 2x2 : RT modifiée vs. RT
conventionnelle ; CT' concomitante vs pas de CT concomitante. Dans I'essai CHARTWEL, la
randomisation a été stratifiée sur 'administration d’'une CT néo-adjuvante. Le design de ces deux
essais a donc permis de les diviser en deux essais séparés, avec et sans CT dans les deux bras
(PMCI 88C091 et PMCI 88C091 CT ; CHARTWEL et CHARTWEL CT). Au final, dix essais
cliniques randomisés de phase III ont été inclus dans la méta-analyse MAR-LC, réalisés entre

1989 et 2006 (ct. Tableau 3.1).
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Tableau 3.1 - Description des essais inclus dans la méta-analyse MAR-LC

Catéoorie Essais Période Radiothérapie Caractéristiques NO:tli:ftsde mSé:;En Survie globale
g d’inclusion Dose totale/ Nb fractions/ Durée des patients p . , HR [IC 95%)]
randomisés (années)
Conventionnelle: 60 Gy / 30 fr / 6's PS 0-1 ) 0.97 [0.65-1.44
PMCI 88C091 1989-1995 Modifiée: 60 Gy / 30 fr / 3 s bid Stade LIIT 101 Non atteint 97 [0, 44
Conventionnelle: 60 Gy / 30 fr / 6's PS 0-1 . 1.26 10.86-1.86
PMCI 88C091 CT ~ 1989-1995 Modifiée: 60 Gy / 30 f / 3 s bid Stade LTI 107 Non atteint 1,20 [0,80-1,80]
Conventionnelle: 60 Gy / 30 fr / 6 s PS 0-1 0.78 [0.66-0.94
CHART 1990-1995 Modifiée: 54 Gy / 36 fr / 1,5 s tid Stade I-111 563 6.9 78 (066054
RT trés accélérée ; ;
Conventionnelle: 64 Gy / 32 fr / 6,5 s PS 0-1 0.75 [0.51-1.10
BCOG 2597 1998-2001 Modifiée: 57,6 Gy / 36 fr / 2,5 s tid Stade 111 119 0,7 [ |
Conventionnelle: 66 Gy / 33 fr / 6,5 s PS 0-1 1.00 [0.79-1.28
CHARTWEL 1997-2005 Modifiée: 60 Gy / 40 fr / 2,5 s tid Stade I-111 200 + A0 10.79-1.28)
Conventionnelle: 66 Gy / 33 fr / 6,5 s PS 0-1 0.74 10.48-1.13
CHARTWEL CT 1997-2005 Modifiée: 60 Gy / 40 fr / 2,5 s tid Stade I-ITI 106 35 14 04511
RT modérément . Conventionnelle: 72 Gy / 40 fr / 8 s PS 0-1 0.90 [0.52-1.54
accélérée Gliwice 2001 2001-2006 Modifiée: 72 Gy / 40 fr / 5,5 s Stade TI-I1T >8 >3 20 1052154
Conventionnelle: 60 Gy / 30 fr / 6 s PS 0-2 0.64 [0.39-1.05
RT hyper- NCCTG 902451 1992-1995 Modifiée: 60 Gy / 40 fr / 6 s bid Stade 111 74 8.1 04 10-39-1,05]
fractionnée — dose = : e G0G 73067 55
totale identique } onventionnelle: 60 Gy t/6s PS 0-1 0,95 10,73-1,24
NCCTG 942452 1994-1999 Modifiée: 60 Gy / 40 fr / 6 s bid Stade 111 246 73 [ ]
RT hyper- .
. il Conventionnelle: 60 Gy / 30 fr / G s KPS >=70 0.92 [0.74-1.15
fractionnée — dose RTOG 8808 1989-1992 Modifice: 69.6 Gy / 58 fr / 6 5 bid Stace 1111 326 6,8 ;92 [0,74-1,15]
totale supérieure
Total 1989-2006 NA NA 2000 6,9 0,88 [0,80-0,97]

bid: Radiothérapie donnée deux fois par jour; CHART: Continuous Hyperfractionated Accelerated Radiation Therapy; CHARTWEL: CHART Week-
End Less; CT: chimiothérapie; ECOG: Eastern Cooperative Oncology Group; fr: fraction; Gy: Gray; HR: Hazard ratio RT modifiée contre RT
conventionnelle; IC: Intervalle de confiance; (K)PS: (Karnofsky) Performance Status; MAR-LC: Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer;
NCCTG: North Central Cancer Treatment Group; PCMI: Peter MacCallum Institute; RTOG: Radiation Therapy Oncology Group; RT:
Radiotherapie; s: semaine ; tid: Radiothérapie donnée trois fois par jour.
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Dans la méta-analyse MAR-LC, les essais ont été classés en 4 sous-groupes (cf. Figure 2.3,

Figure 3.1 et Tableau 3.1) :

(1) Six essais avec une « Radiothérapie treés accélérée », avec un raccourcissement de la durée
globale du traitement par radiothérapie de 50 % ou plus comparé au bras controle,
utilisant une dose totale inférieure ou égale a celle du bras conventionnel (PMCI 88C091,
PMCI 88C091 CT, CHART, ECOG 2597, CHARTWELL et CHARTWELL CT; 1 296
patients),

(2) Un essal avec une « Radiothérapie modérément accélérée », avec un raccourcissement de
la durée globale entre 15 et 50 %, utilisant une dose totale égale a celle du bras
conventionnel (Gliwice 2001; 58 patients),

(3) Deux essais avec une « Radiothérapie hyper-fractionnée et utilisant une dose totale
identique » a celle du bras conventionnel (NCCTG 902451, NCCTG 942452; 320
patients),

(4) Un essai avec une «Radiothérapie hyper-fractionnée et utilisant une dose totale

supérieure » (RTOG 8808; 326 patients).
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Dose totale Inférieure Egale (£ 5%) Supérieure
A RTOG 8808 | (4)
C 0-13% NCCTG 902451 3)
C NCCTG 942452
E
L
E o
R 14-49% Gliwice 2001 [(2)
A
T
I 1) CHART PMCI 88C091
(0) > 50% CHARTWEL PMCI 88C091 CT
N CHARTWEL-CT
ECOG 2597
Dose par fraction (Gy) Hyper-fractionné Normal Hyper-fractionné Normal Hyper-fractionné Normal
< 1,25 1,25-1,75 1,8-2 < 1,25 1,25-1,75 1,8-2 <1,25 1,25-1,75 1,8-2

Figure 3.1 - Classification des essais selon le type de la radiothérapie modifiée
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La méta-analyse MAR-LC comportait 2 000 patients, inclus dans 10 essais, avec un suivi

médian de 6,9 années. Les données disponibles étaient :

e les caractéristiques du patient a I'inclusion (age, sexe, score d’état général de 'OMS ou de

Karnofsky) ;

® les caractéristiques de la tumeur (histologie, stade de la maladie) ;

e les dates de randomisation, date et cause du déces, date de rechute, date de dernieres
nouvelles ;

e le bras de traitement (radiothérapie modifiée ou conventionnelle) et des informations sur
le traitement effectivement recu (nombre de fractions, dose totale, date du premier et du

dernier jour du traitement par radiothérapie) ;

e des informations sur les toxicités aigiies et tardives (les toxicités dont le grade était

supérieur ou égal a 3 ont été considérés comme séveres) ;

e raison de 'exclusion pour les patients exclus de ’analyse.

Le critere de jugement principal de la méta-analyse était la survie globale, définie comme
le délai entre la randomisation et le déces. Les patients vivants ont été censurés a la date de

derniéres nouvelles. Deux critéres secondaires ont également été analysés :

e La survie sans rechute, définie comme le délai entre la randomisation et la date de rechute
(locale ou a distance) ou de déces. Les patients n’ayant pas rechuté ou décédé en I'absence

de rechute ont été censurés a la date de derniéres nouvelles.

e Les toxicités, mesurées au moyen des échelles classiques NCI-CTC, OMS,
RTOG/EORTC et définies comme :
o aigtes lors des six premiers mois du traitement,

o tardives, au-dela de six mois apres le traitement.

Les résultats de I'analyse de la survie globale se fondaient sur 2 000 patients, dont 1 849
¢taient décédés. Le risque de déces était significativement réduit de 12% avec la radiothérapie
modifiée (HR=0,88 ; IC 95 % : [0,80 ; 0,97] ; p=0,009). II n’y avait pas d’hétérogénéité de 'effet
du traitement entre les essais (test d’hétérogénéité, p=0,37, I*=8%) et I'effet de la radiothérapie
modifiée ne différait pas entre les quatre sous-groupes de radiothérapie (test d’interaction,

p=0,98) (Figure 2.3, (Mauguen ¢ al., 2012)).



Chapitre 3. Comparaison de méthodes : une étude de cas 39

Les résultats de I'analyse de la survie sans rechute se fondaient sur 2 000 patients, dont
1 926 avaient rechuté ou étaient décédés. Aucun bénéfice significatif de la radiothérapie modifiée
sur la survie sans rechute n’a été observé (HR=0,94 ; IC 95% : [0,86 ; 1,03] ; p=0,19). Il n’y avait
pas d’hétérogénéité de leffet du traitement entre les essais (p=0,28 ; 1*=18%), ni d’interaction
entre les quatre sous-groupes de radiothérapie (p=0,85). Concernant les toxicités, seul le risque de
toxicité cesophagienne aiglie sévere était significativement augmenté avec la radiothérapie

modifi¢e (OR=2,44 ; IC 95 % : [1,90 ; 3,14], p<0,001).

3.3. Analyse cout-efficacité

L’objectif de I’évaluation économique d’une action de santé est de mettre en regard son
efficacité avec les couts quelle engendre, afin d’optimiser I'allocation des ressources (HAS, 2011).
La méta-analyse MAR-LC ayant démontré lefficacité de la radiothérapie modifiée, il était
également intéressant d’étudier si la radiothérapie modifiée (bras expérimental) est plus cott-

efficace que la radiothérapie conventionnelle (bras controle).

Le critere de résultat dune analyse cout-efficacité est le rapport cott-efficacité
incrémental (Incremental Cost Effectiveness Ratio en anglais : ICER) qui représente le cott a consentir
pour une unité de santé supplémentaire et qui est défini par :

AC _ CExp - CCont

ICER = — =222 =% (3.1)
AE EExp - ECont

e AC est la différence entre le cot moyen du bras expérimental C, Exp €t le colt moyen du
bras controle Ceont,

e AE estla différence des effets entre le bras expérimental et le bras contrdle ; cette mesure
d’efficacité est généralement exprimée soit en année de vie, soit en année de vie pondérée

par la qualité de vie liée a la santé (QALY pour Quality Adjusted Life Years) (HAS, 2011).

Dans une étude cott-efficacité, les résultats de santé et les couts sont considérés sur une
méme période. L’horizon temporel de notre étude a été fixé a t* = 5 ans, qui était ’horizon
temporel pour le critere de jugement principal de la méta-analyse MAR-LC : en effet, Mauguen et

al. ont comparé les taux de survie des deux types de radiothérapie a 3 et a 5 ans (Mauguen ez al.,
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2012). De plus, ce choix de t* = 5 ans était cohérent avec a la fois le faible taux de survie des

patients a 5 ans (9 %) et le suivi des essais cliniques inclus dans MAR-LC (Tableau 3.1).

Dans notre étude de cas, le critére d’efficacité était le nombre d’années de vie gagnées
grace au traitement. La différence des effets AE correspondait donc au bénéfice de survie
restreint a T’horizon temporel t* = 5 ans (rmstD(t* =5)). Ainsi dans MAR-LC, 'ICER

s’interprete comme le cott par année de vie gagnée de la radiothérapie modifiée et est défini par :

ERT Mod ~— ERT Conv (3 2)

ICER =
rmstD(t* = 5)

Plus I'ICER est faible, plus le cout supplémentaire a investir dans la radiothérapie
modifiée pour une année de vie gagnée est faible, et donc plus la radiothérapie modifiée est dite

« cout-efficace ».

Dans certains pays, une régle de décision permet de situer PICER par rapport a un seuil
indiquant la disposition a payer de la collectivité. Ainsi, en Grande-Bretagne, le NICE utilise un
seuil entre 20kE et 30kE (entre 25k€ et 40k€) par QALY, et 70kE/QALY (90k€) pour un
traitement de fin de vie (NICE, 2013). Ceci signifie que le systeme de santé britannique est
disposé a financer un traitement dont le ratio cout-efficacité est inférieur a 20kE (ou 30kE) par
année de vie gagnée en parfaite santé. En France, la Haute Autorité de Santé (HAS) n’utilise pas
de seuil de disposition a payer explicite pour fonder ses recommandations. Dans notre étude,

différents seuils de disposition a payer ont été étudiés.

Afin de clarifier le message de notre étude de cas et de nous focaliser sur I'estimation du
bénéfice de survie restreint a partir d’'une méta-analyse sur données individuelles, nous n’avons
pas tenu compte de la qualité de vie liée a la santé, et n’avons donc pas exprimé notre mesure
d’efficacité en QALY. De méme, nous n’avons pas étendu ’horizon temporel de 'analyse cout-
efficacité a la vie entiere comme cela est classiquement fait en évaluation médico-économique,
mais nous nous sommes limités a la durée du suivi des essais. En tenant compte du fait que la
probabilité de survie des patients atteints d’un cancer bronchique non a petites cellules était de
9 % a 5 ans, I'extrapolation de la survie au-dela de cet horizon n’était pas susceptible d’affecter
nos résultats de maniere importante. La HAS recommande également une actualisation des couts
et des résultats futurs afin de les ramener a leur valeur présente (HAS, 2011). Cependant, dans
notre étude ni les couts ni les résultats n’ont été actualisés puisque la médiane de survie des

patients était seulement de 14 mois.

Les couts moyens, les bénéfices de survie restreints moyens et les ICERs moyens, ainsi

que leurs intervalles de confiance a 95 % ont été estimés par ré-échantillonnage non-paramétrique
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(bootstrap) sur 1 000 échantillons. Ce bootstrap était stratifié sur P'essai afin de conserver le nombre
de patients inclus dans chaque essai de I’échantillon initial de MAR-LC. Pour chaque échantillon
du bootstrap, nous avons estimé le cott moyen par patient pour chaque type de radiothérapie, sept
bénéfices de survie restreints — pour chacune des sept méthodes d’analyse de survie — et donc

sept ICERs (défini 4 Péquation (3.2)).

3.3.1. Estimation des coits

La perspective retenue dans ’évaluation des couts dans notre analyse était celle de
I’Assurance Maladie et les cotts étaient exprimés en euros 2012. Les couts ont été estimés a partir
des données de consommation de ressources disponibles dans la méta-analyse MAR-LC. Les
quatre postes de ressource valorisés étaient le traitement par radiothérapie, les transports
sanitaires pour la radiothérapie, le traitement de la rechute et le traitement de 'cesophagite aigtie.

L’estimation de chacun de ces quatre postes de cott est détaillée dans les paragraphes suivants.

3.3.1.a. Cout de traitement par radiothérapie

Le cout de traitement par radiothérapie a été calculé, pour chaque patient, a partir du
nombre de fractions regues et des tarifs de la tarification a activité (T2A) par Groupe Homogene
de Malades (GHM) pour la dosimétrie et lirradiation. Pour chaque patient p, le cout de la

radiothérapie Crygitement rT,p Par patient était donc ainsi calculé :

CTraitement RTp = 1004 + nfractions,p X138 (3-3)

avVeC Nerqctions,p 16 nombre total de fractions regues par le patient p.

3.3.1.b.  Coutt de transport pour la radiothérapie

La radiothérapie modifiée augmentant le nombre de fractions recues par patient et donc,
potenticllement, les couts liés aux transports pouvaient étre plus élevés dans ce bras de
traitement. Il nous apparaissait important de valoriser ce poste de cout. Afin d’estimer les cotts
de transport pour la radiothérapie pour les patients traités pour un cancer bronchique, nous
avons utilisé un cott unitaire issu de la littérature (Martin, 2003). Cet article étudiait le cott global

de la radiothérapie et proposait un cout de 80€ (soit 89,68 euros 2012) pour un aller/retour en
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véhicule sanitaire 1éger. D’apres cet article, les patients utilisaient fréquemment ce type de
transport. Dans notre analyse, nous avons supposé que le taux de recours des patients aux
transports sanitaires était de 50 % et le cott de transport pour la radiothérapie était donc estimé

pour chaque patient p par :

CTransport RTp = 4‘4‘»84 X nfractions,p (3'4)

3.3.1.c. Cout de traitement de la rechute

Dans la méta-analyse MAR-LC, les durées de survie apres rechute étaient disponibles
pour chaque patient ayant rechuté. Le cott unitaire de traitement de la rechute a lui été estimé a
partir des données d’un article d’A.C. Braud. Cet article étudiait une population de patients
similaire a celle de la MAR-LC, dans un contexte francais (Braud e# @/, 2003). Dans cet article, les
couts directs de traitement ont été estimés a partir des données d’une série de patients atteints
d’un cancer bronchique non a petite cellule entre la premicre rechute et le déces. Nous avons
calculé un cott mensuel de traitement de la rechute égal a 3 073 euros 2012. Nous avons ensuite
appliqué ce cott mensuel aux délais observés pour les patients de la méta-analyse MAR-LC.

Finalement, le cott de traitement de la rechute Crecpyte pour un patient ayant rechuté était estimé

par :
Crechute = 3073 X Tpost—rechute 3.5

ou Tpost—rechute €t la durée de survie apres rechute exprimé en mois.

3.3.1.d.  Cout de traitement de 'cesophagite aiglie

Nous avons valorisé le cott de traitement de ’cesophagite aiglie puisque le risque de
toxicité cesophagienne aiglie sévere ¢tait significativement augmenté avec la radiothérapie
modifiée (OR=2,44; IC 95 % : [1,90; 3,14], p<0,001). Nous avons fait 'hypothése que la
présence d’une toxicité cesophagienne aigiie sévere nécessitait une hospitalisation. Le cout de
I'cesophagite aiglie a été valorisé a I'aide du classement par GHM des séjours de la base PMSI
pour Peesophagite (code K20 de la 10°™ Classification Internationale des Maladies [CIM10]).
Nous avons retenu les trois principaux GHM dans lesquels les séjours comportant ce diagnostic
principal sont classés et nous avons calculé un coit moyen pondéré par les effectifs de la base

PMSI 2012 égal a 1 745€. Finalement, le cott de traitement de 'cesophagite aigiie était :



Chapitre 3. Comparaison de méthodes : une étude de cas

43

COesophagite = 1745

si le patient avait subi une toxicité aigiie cesophagienne sévere.

(3.6)

Les méthodes d’estimation et les sources des quatre postes de cout qui ont été valorisés

sont résumées dans le Tableau 3.2.

Tableau 3.2 - Estimation des différents couts selon le type de radiothérapie

Poste de coiit Ressource MAR-LC Coiit unitaire Source
Traitement par 1 004€ dosimétrie

jtement p Nombre total de fractions regues + 138€/fraction PMSI 2012
radiothérapie N

d’irradiation
Tra‘n sp(’)rts pour la Nombre total de fractions regues 40€/fraction d’irradiation ~ Martin, 2003
radiothérapie
Traitement de la Temps de survie apres rechute 3 073€/mois Braud, 2003
rechute
Traitement de Toxicité oesophagienne aiglie sévere 1 745€ si présence de
. : Ny PMSI 2012

Pesophagite (out ou non) toxicité

Finalement, pour chaque bras de radiothérapie, le cout total moyen par patient a été

estimé comme la somme des 4 couts moyens par patient pour chacun des postes de cott.

Dans la méta-analyse MAR-LC, le cout moyen par patient était de 25 331€ (IC 95 % :
[23 630€ ; 27 115€]) pour la radiothérapie conventionnelle et de 29 659€ (IC 95 % : [27 845€ ;
31 507€]) pour la radiothérapie modifiée, ce qui correspondait a2 un cout moyen incrémental de
4 328€ (IC 95% : [1 830€ ; 6 804€]). Le cotGt moyen du traitement de la rechute et le cout moyen
du traitement par radiothérapie représentaient environ respectivement 70 % et 20 % du cott total

moyen par patient.
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3.3.2. Estimation du bénéfice de survie restreint et du ratio coiit-efficacité

incrémental

Le critere d’efficacité de 'analyse cout-efficacité était défini comme le bénéfice de survie
restreint a 5 ans. Nous avons donc estimé le rmstD(t*) avec les sept méthodes d’estimation
présentées dans le Chapitre 2: Naive Kaplan-Meier, Stewart-Parmar, Peto-mois, Peto-année,

Peto-quintile, Pooled Kaplan-Meier, et Pooled Exponentiel.

Les courbes de survie estimées pour les deux bras de traitement de la méta-analyse MAR-
LC a laide des méthodes Naive Kaplan-Meier et Stewart-Parmar, et des méthodes Peto-mois,

Peto-année, et Peto-quintile sont respectivement présentées dans les Figure 3.2 et Figure 3.3.

100% -

90% -

80% -

— = = Stewart-Parmar RT Modifiée

70% - Naive Kaplan-Meier RT Modifiée
o
c  60% - Naive Kaplan-Meier et
7 Stewart-Parmar RT Conventionnelle
[
T 50% -
0
T 40% -
)
% 30% -

20% -

10% -

O% T T T T T
0 1 2 3 4 5

Temps de survie (en année)

Figure 3.2 - Courbes de survie estimées a ’aide des méthodes Naive Kaplan-Meier et Stewart-
Parmar pour la méta-analyse MAR-LC.
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20% -

10 % +

O % T T T T 1

Temps de survie (en année)



46 Chapitre 3. Comparaison de méthodes : une étude de cas

100%
C) Peto-quintile

90% -

80% -

70% - 66.7% —aA— RT Modifiée

—&— RT Conventionnelle

60% -

50% -

40% -

Probabilité de survie

30% -

20% -

10% -

00/0 T T T T T
0 1 2 3 4 5

Temps de survie (en année)

Figure 3.3 - Courbes de survie estimées a I'aide des méthodes Peto-mois (panel A), Peto-année
(panel B) et Peto-quintile (panel C) pour la méta-analyse MAR-LC.

Les méthodes Naive Kaplan-Meier et Stewart-Parmar estimaient la méme courbe de
survie, par définition (Equation (2.29)), pour le bras RT conventionnelle, et des courbes tres
similaires pour le bras RT modifiée (Figure 3.2). Les courbes de survie des méthodes Peto-mois,
Peto-année et Peto-quintile différaient puisqu’elles ne reposaient pas sur les mémes intervalles de

temps (Figure 3.3).

La Figure 3.4 illustre le forest-plot des bénéfices de survie restreints estimés par Kaplan-
Meier ou par le modele exponentiel pour chacun des dix essais de MAR-LC, indiquant aucune
hétérogénéité entre les essais (Cochran-p=0,47, 1* d’Higgins =0% pour Pooled Kaplan-Meier et
p=0,31, I*=15% pour Pooled Exponentiel). Sur cette figure, chaque essai est représenté par un
carré, dont le centre indique le bénéfice de survie restreint (rmstD) pour I'essai en question, et
avec la ligne horizontale représentant 'IC a 95 %. La taille du carré est directement
proportionnelle a la quantité d’information apportée par I'essai. Les losanges représentent les

rmstD globaux, dont le centre indique la valeur du rmstD et les extrémités I'IC a 95%.
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Essai Bénéfice de survie restreint Méethode rmstD [IC 95 %)]
PMCI 88C091 | = KM 25[ -4,3, 93]
[ : Expo 0,9[ -7,8, 95]

PMCI 88C091 CT ¢ o KM -39[-10,7, 29]
[ — Expo -3,3[-10,7, 42]

CHART I—‘—D—| KM 3,8[] 1,0, 6,5]
—a— Expo 40[ 08, 72]

ECOG 2597 [ = KM 38[ -30,105]
[ ; : Expo 6,3[ -14,14.1]

CHARTWEL [ ! | KM  -0,1] -4,2, 40]
- a — Expo -0,2[ -4,3, 39]

CHARTWEL CT [ ; KM 56[ -15,128]
: Expo 6,3[ -0,8,13,3]

Gliwice 2001 C a— KM 1,4] -6,4, 9,2]
[ Expo 19[ -7,1,108]

NCCTG 902451 C ! : KM 74[ -04,152]
s .\ Expo 10,9[ 16,20,2]

NCCTG942452 [ o KM 1,3 -3,8, 64]
[ o—- Expo 1,1[ 46, 69]

RTOG 8808 |——|:|—*—| KM 1,7 -1,7, 50]
[ o ! Expo 1,7[ -1,8, 53]

Pooled Kaplan—-Meier <> Hétérogeénéité: p = 0,47, 12 = 0% 2,3[0,8,3,8]
Pooled Exponentiel N Hétérogeneité: p=0,31,P=15%  2,6[0,8,4,1]

En faveur de RT Conv.

En faveur de RT Mod.

[
-12.0

T 1T T T T T T T T 1T
-6.0 -30 00 30

I
18.0

Figure 3.4 - Forest-plot des bénéfices de survie restreint exprimés en mois et estimés avec les

méthodes Pooled Kaplan-Meier (carrés et losange gris) et Pooled Exponentiel (carrés et losange

verts) pour la méta-analyse MAR-LC.

Légende de la Figure 3.4 :

Un modeéle a effets fixes a été utilisé pour agréger les rmstD(t*) estimés dans chaque essai.

CHART: Continuous Hyperfractionated Accelerated Radiation Therapy; CHARTWEL:
CHART Week-End Less; CT: Chimiothérapie; ECOG: Eastern Cooperative Oncology
Group; Expo: Exponentiel; IC: Intervalle de confiance; KM: Kaplan-Meier; MAR-LC: Meta-
Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer; NCCTG: North Central Cancer Treatment Group;
PCMI: Peter MacCallum Institute; rmstD: bénéfice de survie restreint; RTOG: Radiation

Therapy Oncology Group; RT: Radiothérapie; t*: horizon temporel.
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Les survies moyennes restreintes (RMST(t* = 5)) des deux bras de traitement par RT
ainsi que les bénéfices de survie restreints moyens pour chacune des sept méthodes d’estimation
sont présentés dans le Tableau 3.3. Les estimations moyennes de ces parametres, leurs intervalles
de confiance et erreur-type du rmstD(t* = 5) étaient calculés a 'aide des 1 000 échantillons du

boostrap.

Tableau 3.3 - Survies moyennes restreintes, bénéfice de survie restreint moyen et son erreur-type
selon les sept méthodes d’estimation dans I’étude de cas MAR-LC

Survie moyenne Survie moyenne Bénéfice de survie Erreur-type
Méthode restreinte restreinte restreint (en : du bénéfice
d’estimation RT Modifiée RT Conventionnelle ©s FI C 9(5e o /;?O ) de survie
(en mois) [IC 95 %]* (en mois) [IC 95 %]* ’ restreint’
Peto-quintile 22,0 [21,0 ; 23,1] 20,3 [19,3 ; 21,3] 1,7 [0,4 5 3,1] 0,7
Peto-année 21,5 (20,5 ; 22,5] 19,7 [18,8 ; 20,7] 1,8 [0,5; 3,0] 0,6
Stewart-Parmar 21,1 [20,0 ; 22,2] 19,0 (17,9 ; 20,1] 2,110,6; 3,5] 0,7
Naive Kaplan-Meier 21,2 [20,1 ; 22,3] 19,0 [17,9 ; 20,1] 2,210,6; 3,7] 0,8
Peto-mois 21,3 [20,1 ; 22,4] 19,0 [18,0 ; 20,0] 2,310,7; 3,9] 0,8
Pooled Kaplan-Meier 20,7 [19,5; 21,8] 18,0 [16,7 ; 19,2] 2,3 10,7 ; 3,8] 0,8
Pooled Exponentiel 21,6 [20,3 ; 22,9] 18,8 [17,6 ; 20,1] 2,5[0,7 ; 4,2] 0,9

¥ IC 95% et erreur-type estimés a aide d’un bootstrap non-paramétrique avec 1 000 échantillons

Selon les méthodes, la RMST(t* = 5) variait de 20,7 mois a 22,0 mois pour la RT

modifiée et de 18,0 a 20,3 mois pour la RT conventionnelle. Les rmstD(t* = 5) variaient de 1,7
mois pour la méthode Peto-quintile a 2,5 mois pour la méthode Pooled Exponentiel. Pour toutes
les méthodes sauf Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel, la différence des moyennes de la
RMST(t* = 5) de la RT modifiée (1° colonne du Tableau 3.3) moins la RMST(t* = 5) de la RT
conventionnelle (2™ colonne) était égale a la moyenne des 1 000 estimations du rmstD(t* = 5)
(3™ colonne). La différence des moyennes (RMST(t* = 5)) était donc bien égale a la moyenne

des différences (rmstD(t* = 5)). A linverse, ces deux estimations étaient différentes pour les
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méthodes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel. Pour un type de RT donné, la
RMST(t* =5) ¢était estimée comme la moyenne pondérée des RMST;(t* = 5) calculées dans
chaque essai de MAR-LC. De méme pour le rmstD(t* = 5) estimé comme la moyenne pondérée
des rmstD;(t" = 5). Ainsi, la différence des moyennes pondérées n’était pas égale a la moyenne
pondérée des différences, ce qui était probablement du a la différence de poids accordée a chaque

essal pour ces deux estimations.

Pour les méthodes Peto, le découpage en intervalles d’'un mois impliquait un plus faible
nombre d’évenements dans chaque intervalle de temps, ce qui expliquerait la plus grande erreur-
type du rmstD(t* = 5) pour la méthode Peto-mois comparée a celles de Peto-quintile et Peto-
année. Les méthodes basées sur I'estimateur de Kaplan-Meier (Naive Kaplan-Meier, Stewart-
Parmar, et Pooled Kaplan-Meier) et la méthode Pooled Exponentiel avaient également des
erreurs-types plus grandes et donc des intervalles de confiance plus larges par rapport aux

méthodes Peto-quintile et Peto-année.

Il est a noter que lestimation du rmstD(t*) global provient directement de la méta-
analyse MAR-LC avec une erreur-type estimée analytiquement pour la Figure 3.4 alors qu’elle
provient de Pestimation moyenne des 1 000 échantillons du boostrap, avec une erreur-type estimée
comme I’écart type, pour le Tableau 3.3. Ceci explique les faibles différences observées entre la
Figure 3.4 et le Tableau 3.3 a la fois pour la méthode Pooled Kaplan-Meier (2,3 [0,8 ; 3,8] contre
2,3 10,7 ; 3,8]) et pour la méthode Pooled Exponentiel (2,5 [0,8 ; 4,1] contre 2,5 [0,7 ; 4,2]).

La légere différence entre la méthode Pooled Kaplan-Meier et la méthode Pooled
Exponentiel dans les estimations du rmstD(t*) et de son etreur-type peut s’expliquer par le fait
que la distribution exponentielle n’était pas parfaitement adaptée a la distribution des temps de
survie des patients dans chacun des 10 essais de la méta-analyse MAR-LC. Bien que dans chaque
essal la proportionnalité des risques ait été vérifiée et que les tests de rapport de vraisemblance
guidaient vers le choix d’une distribution exponentielle plutot que la distribution de Weibull, on
remarque une différence dans Pestimation du rmstD(t*) pour la majorité des essais dans la

Figure 3.4 entre les méthodes Kaplan-Meier et exponentielle.
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Il est a noter que de faibles différences entre les rmstD(t*) entrainaient cependant des
différences plus importantes entres les ratios cout-efficacité incrémentaux (ICER) moyens pour
chaque méthode (Tableau 3.4). En effet, les ICERs moyens variaient de 24 299€, pour la
méthode Pooled Exponentiel, a 34 934€, pour la méthode Peto-quintile, pour une année de vie

gagnée.

Tableau 3.4 - ICER moyen selon les sept méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint

dans I’étude de cas MAR-LC
ICER moyen
Méthode d’estimation (cotit par année de vie gagnée)
[IC 95 %]*
Peto-quintile 34 934€ [12 5006 ; 98 066]
Peto-année 33 387€ [13 512 ;75 753]
Stewart-Parmar 29 017€ [11 822 ; 68 2006]
Naive Kaplan-Meier 26 848€ [11 152 ; 68 297]
Peto-mois 28 022€ [10 563 ; 61 608]
Pooled Kaplan-Meier 25 527€ [10 355 ; 66 289]
Pooled Exponentiel 24 299€ [9 584 ; 59 119]

¥ 1C 95% et erreur-type estimés a 'aide d’un bootstrap non-paramétrique avec 1 000 échantillons

Dans chacun des 1 000 échantillons du bootstrap la radiothérapie modifiée était a la fois
plus efficace, quelle que soit la méthode d’estimation du bénéfice de survie restreint utilisée, et

plus chere que la radiothérapie conventionnelle.

En plus de 'ICER moyen et de son intervalle de confiance, une des représentations
usuelles permettant de juger lincertitude entourant les résultats d’une analyse cout-efficacité est la
courbe d’acceptabilité. Nous avons représenté ces courbes d’acceptabilité a I'aide des 1 000
ICERs estimés pour chacune des sept méthodes d’analyse de survie a partir des échantillons du

bootstrap. Pour une méthode d’estimation du rmstD(t*) donnée, la RT modifiée est considérée
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cout-efficace si 'ICER estimé est inférieur a la disposition a payer pour une année de vie gagnée.

Ainsi les courbes d’acceptabilité de la Figure 3.5 représentent la proportion des 1 000 échantillons

pour lesquels la RT modifiée est cout-efficace et ce pour différents seuils de disposition a payer.
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Disposition a payer pour une année de vie gagnée (€)

Figure 3.5 - Courbes d’acceptabilité montrant la probabilité que la radiothérapie modifiée soit
cout-efficace pour différents seuils de disposition a payer pour une année de vie gagnée.

Note de lecture de la Figure 3.5:

Par exemple au seuil de 25 000€ par année de vie gagnée : la probabilité que la RT modifiée
soit cout-efficace est de 68% lorsque le bénéfice de survie restreint était estimé par la

méthode Pooled Exponentiel. En effet, 68% des 1000 ICERs estimés avec Pooled

Exponentiel dans les échantillons du bootstrap étaient inférieurs a 25 000€.
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La courbe d’acceptabilité de la méthode Pooled Exponentiel était toujours au-dessus de
celles des six autres méthodes, reflétant ainsi une probabilité plus grande que la RT modifiée soit
cout-efficace lorsque le rmstD(t™) était estimé par la méthode Pooled Exponentiel (Figure 3.5).
Les courbes d’acceptabilité des méthodes Pooled Kaplan-Meier, Peto-mois, Naive Kaplan-Meier,
et Stewart-Parmar étaient relativement proches, tandis que les courbes des méthodes Peto-année

et Peto-quintile étaient particuliecrement en-dessous de toutes les autres.

Le Tableau 3.5 complete les courbes d’acceptabilité de la Figure 3.5 et présente les
probabilités que la radiothérapie modifiée soit cott-efficace pour trois seuils de disposition a
payer pour une année de vie gagnée (25 000€, 50 000€ et 75 000€), et selon la méthode

d’estimation du rmstD(t™).

Tableau 3.5 - Probabilité que la radiothérapie modifiée soit cout-efficace pour différents seuils de
disposition a payer et selon la méthode d’estimation du bénéfice de survie restreint.

Seuil d’acceptabilité
Méthode d’estimation 25 000€ 50 000€ 75 000€
Peto-quintile 31 % 87 % 95 %
Peto-année 31 % 91 % 97 %
Stewart-Parmar 50 % 94 9, 98 %
Naive Kaplan-Meier 57 %, 95 9, 98 9%,
Peto-mois 59 % 95 % 99 %
Pooled Kaplan-Meier 62 % 95 9%, 99 9,
Pooled Exponentiel 68 % 96 % 99 9/,

Avec un seuil de disposition a payer pour une année de vie gagnée supérieur a 50 000€,
toutes les méthodes concluaient a ce que la RT modifiée était cout-efficace avec une probabilité
d’environ 90 % voire plus (Figure 3.5 et Tableau 3.5). Cependant, les conclusions économiques

seraient différentes en dessous de ce seuil. Avec un seuil de 25 000€ par année de vie gagnée, la
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probabilité que la RT modifiée soit cout-efficace variait de 31 % avec les méthodes Peto-quintile

et Peto-année a 68 % avec la méthode Pooled Exponentiel.

3.4. Discussion

A travers cette étude de cas, nous avons montré que différentes méthodes d’estimation du
bénéfice de survie restreint a partir d’'une méta-analyse sur données individuelles (MADI) peuvent
conduire a des résultats économiques différents. Ces différences peuvent s’expliquer par deux

facteurs.

En premier lieu, les méthodes d’estimation du rmstD(t*) ont différentes caractéristiques
pour tenir compte de la spécificité de la structure hiérarchique d’une méta-analyse sur données
individuelles (Tableau 2.1). I.a méthode Pooled Kaplan-Meier est la seule a tenir compte a la fois
de la stratification sur I'essai, de I’hétérogénéité de l'effet traitement et de la non-proportionnalité
des risques. Les méthodes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel permettent également

d’étudier ’hétérogénéité du bénéfice de survie restreint entre les essais (Figure 3.4).

Une deuxieme explication est liée a la définition de lintervalle de temps considéré dans
chacune des méthodes. Les probabilités de survie pour les méthodes Naive Kaplan-Meier, Pooled
Kaplan-Meier, et Stewart-Parmar, trois méthodes dérivées de Kaplan-Meier, sont estimées apres
chaque évenement. Pour la méthode Peto-mois, les probabilités de survie sont estimées chaque
mois qui est un découpage de temps proche d’une estimation a chaque évenement. De méme,
pour la méthode Pooled Exponentiel, tous les temps de déces sont utilisés pour estimer le
parametre d’échelle de la distribution exponentielle. Ces cing méthodes conduisaient aux courbes
d’acceptabilité les plus optimistes vis-a-vis de la probabilité de la radiothérapie modifiée d’étre
cout-efficace (Figure 3.5). A linverse, les méthodes Peto-année et Peto-mois conduisaient a des
résultats différents da au fait que les intervalles de temps considérés étaient plus larges. Cela
induisait une moins grande variabilité dans P'estimation du bénéfice de survie pour ces deux
méthodes, possiblement au prix d’une estimation biaisée du rmstD(t*) : 1,7 et 1,8 mois
respectivement pour Peto-quintile et Peto-année contre 2,1 a 2,5 mois pour les autres méthodes

(Tableau 3.3).

Les résultats de notre étude colt-efficacité utilisant un modéle dit d’aire sous la courbe
pouvaient étre comparés avec ceux de I’étude cott-efficacité dans le contexte hollandais fondée

sur un modele de Markov (Ramackers e al, 2013). Bien que ces deux types d’analyse aient
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certaines différences structurelles (Minacori ef al, 2015; Rochau ef al., 2015), Goere et al. ont
montré dans une étude de cas que les résultats des deux analyses étaient similaires lorsque les
sources de données étaient les mémes (Goeree ¢f al, 2016). L’analyse cout-efficacité hollandaise
ayant également utilisé MAR-LC comme source principale de données, il semblait donc
intéressant de comparer les résultats en termes de cout, d’efficacité clinique et d’efficience. Une
différence notable entre nos deux études était que I’étude hollandaise avait étudié séparément
chacun des 4 sous-groupes de la RT modifiée définis dans le Tableau 3.1 et la Figure 3.1, alors
que nous les avions considérés comme une seule stratégie de traitement dans notre étude de cas.
Cependant, les estimations étaient assez proches entre les deux études en termes de cott,
d’efficacité clinique et de cout-efficacité bien que ces deux études fussent réalisées dans des

contextes francais et hollandais.

Le cott total par patient était de 25k€ pour la RT conventionnelle et de 30k€ pour la RT
modifiée dans notre étude de cas, contre 24k€ pour la RT conventionnelle et entre 20k€ (RT tres
accélérée) et 30k€ (RT hyper-fractionnée avec dose total supérieure) pour la RT modifiée dans le
mode¢le de Markov hollandais (Ramaekers ef a/, 2013). La survie moyenne était également du
méme ordre de grandeur entre les des deux études. Elle variait entre 18 et 20 mois pour la RT
conventionnelle et entre 21 et 22 mois pour la RT modifiée dans notre étude de cas (Tableau 3.3)
contre 20 mois pour la RT conventionnelle et environ 22-23 mois pour la RT modifiée dans
I'étude de Ramackers et al. Enfin, a un seuil de disponibilité a payer supérieur a 50k€, la
probabilité que la RT conventionnelle soit cott-efficace était inférieure a 5% dans les deux

études.

Notre étude de cas a montré que le choix d’'une méthode d’estimation du bénéfice de
survie restreint a partir d'une MADI avait un impact sur les résultats d’une étude cout-efficacité.
Il apparaissait que la méthode Pooled Kaplan-Meier présentait de nombreux avantages. Tout
d’abord, elle permet de tenir compte de la stratification sur I'essai, de 'hétérogénéité de I'effet
traitement et de risques non proportionnels. De plus, cette méthode ne nécessite pas de
prédéfinir des intervalles de temps contrairement a la méthode actuarielle de Peto. Enfin, la
méthode Pooled Kaplan-Meier permet d’étudier la potentielle hétérogénéité du rmstD(t™) entre
les essais et avait été prouvée comme étant non-biaisée et avec une bonne probabilité de

couverture des intervalles de confiance dans une précédente étude de simulation (Wei e7 /., 2015).

L’une des limites inhérente aux études de cas était que les résultats de cette étude

dépendaient des caractéristiques des données cliniques utilisées. Toutefois, méme sans
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hétérogénéité de I'effet traitement entre les essais et avec des risques proportionnels dans la méta-
analyse MAR-LC, nous avons noté une différence dans les ICERs moyens estimés par les
méthodes étudiées. Cette différence aurait pu étre encore plus importante dans le cas d’une
hétérogénéité de I'effet traitement ou de risques non proportionnels. La suite logique de ce travail
était donc d’étudier les propriétés des méthodes d’estimation du rmstD(t*) a travers différents
scénarios (introduction d’hétérogénéité de Ieffet traitement, risques non proportionnels) dans

une étude de simulation.
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Chapitre 4. Comparaison de méthodes d’estimation

du bénéfice de survie : une étude de simulation

4.1. Motivation

I’étude de cas a partir de la méta-analyse sur données individuelles MAR-LC
précédemment présentée nous a permis de constater que les différentes méthodes étudiées
pouvaient conduire a des estimations différentes du bénéfice de survie restreint et de son
intervalle de confiance, et potentiellement a des conclusions différentes pour I’évaluation
¢économique selon le seuil de disposition a payer considéré. Afin de mieux comprendre les
propriétés des méthodes étudiées nous avons réalisé une étude de simulation : c’est 'objet de ce

Chapitre 4.

Pour estimer le bénéfice de survie restreint (rmstD(t")) a partir d’'une méta-analyse sur
données individuelles, Wei et al. avaient déja réalisé une étude de simulation pour comparer
différentes méthodes d’estimation. Dans leur étude, le rmstD(t*) était estimé comme
agrégation, a I'aide d’'un mode¢le a effets fixes, des rmstD;(t*) estimés dans chacun des essais.
Pour estimer le bénéfice de survie restreint rmstD;(t*) dans chaque essai, Wei et al. avaient
comparé trois méthodes : deux méthodes non-paramétriques — I'une fondée sur les « pseudo-
valeurs » (Andersen & Pohar Perme, 2010) et 'autre fondée sur I'estimateur de Kaplan-Meier —
et une méthode de survie paramétrique flexible basée sur des splines (Royston & Parmar, 2002;
méthode définie en Annexes). Il est a noter que la méthode fondée sur I'estimateur de Kaplan-
Meier de Weti et al. correspond a la méthode que nous désignons par Pooled Kaplan-Meier avec
effets fixes présentée dans le Chapitre 2. Les auteurs avaient simulé des données de survie
censurées de méta-analyse a I'aide d’une distribution Weibull et avaient fait varier les parametres
de la distribution Weibull, le taux de censure, et la taille de P'effet traitement (HR=0,7 et HR=1,2).
Deux tailles d’échantillon (IN=250 et N=500) avaient également été simulées, mais il n’était
toutefois pas spécifié combien d’essais ni combien de patients par essai étaient simulés. A travers

ces simulations et deux études de cas en méta-analyse, Wei et al. ont montré que les trois
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méthodes conduisaient a des résultats similaires en terme de biais moyen, d’erreur quadratique

moyenne et de probabilité de couverture des intervalles de confiance.

Nous nous sommes appuyés sur les résultats de cet article qui a été publié en cours de
réalisation de notre étude de simulation. Ainsi, nous avons étendu les résultats de I'étude de Wei
et al. en comparant de nouvelles méthodes d’estimation et a travers un plus grand nombre de
scénarios. De plus, notre étude de simulation s’est fondée sur un cas de figure plus réaliste en
méta-analyse avec I'utilisation d’effets aléatoires pour introduire de I’hétérogénéité sur le risque de

base et sur effet traitement entre les essais.

Parmi les sept méthodes présentées dans les chapitres précédents, nous avons décidé de
comparer quatre méthodes dans I’étude de simulation : les méthodes non-paramétriques Naive
Kaplan-Meier, Peto-quintile, et Pooled Kaplan-Meier, et la méthode paramétrique Pooled
Exponentiel. Nous avons choisi de restreindre le nombre de méthodes pour plus de clarté
d’interprétation de I’étude de simulation. Parmi les trois intervalles de temps considérés pour la
méthode Peto (mois, année et quintile) dans I’étude de cas, nous avons décidé de conserver
Iintervalle de temps défini sur les quintiles des temps de déces (Peto-quintile) qui nous semblait
plus intéressant car fondé sur la distribution des temps de déces. Nous n’avons pas retenu la
méthode Stewart-Parmar, pour laquelle nous appliquions le hazard ratio global de la méta-analyse
aux patients du bras controle pour estimer la survie du bras expérimental. Cette méthode ne
prenait donc pas en compte I’hétérogénéité du risque de base entre les essais, et reposait sur
I’hypothése forte des risques proportionnels. Enfin, parmi les méthodes étudiées par Wei et al,
nous n’avons pas inclus d’autres méthodes que la méthode Pooled Kaplan-Meier, puisque les

résultats entre les trois méthodes de leur étude de simulation étaient similaires (Wei ez al., 2015).

Dans nos simulations, nous avons fait varier la taille de I'effet traitement global et
Phorizon temporel #, comme étudiés précédemment par Wei et al. Nous avons également étudié
I’hétérogénéité inter-essai du risque de base et de effet traitement, la corrélation entre les deux
effets aléatoires, le nombre d’essais et le nombre de patients par essai, I'utilisation de mode¢les a
effets fixes ou a effets aléatoires de DerSimonian-Laird (DetSimonian & Laird, 19806), et la

proportionnalité des risques.
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4.2, Etude de simulation

4.2.1. Plan expérimental de P’étude de simulation

Nous avons simulé des données individuelles de méta-analyse a partir d’'un mod¢le de
survie avec des effets aléatoires au niveau essai sur le risque de base et sur I'effet traitement. Ainsi,

nous avons simulé des temps de survie censurés pour N patients inclus dans J essais, chacun de

taille n; avec Z§:1 n; = N. La fonction de risque pour un essai j € {1, ..., J} était ainsi définie par :

o Ao(t) estla fonction de risque de base ;

® Ajestune quantité aléatoire qui affecte le risque de base au niveau essai avec Var(Aj) =

g

* B; est une quantité aléatoire qui affecte Deffet traitement au niveau essai avec Var(B;) =

72

e [} estleffet traitement global ;
® x est la variable de traitement binaire, codée -1/2 pour le bras controle et +1/2 pour le

bras expérimental afin d’obtenir une hétérogénéité égale dans les deux bras (Tudur Smith

& Williamson, 2007; Rondeau ez 4/, 2008; Bowden e# al., 2011).

Il est a noter que la covariance entre les deux effets aléatoires est définie par Cov(Aj,Bj) = poT

avec p la corrélation entre A; et B;.

Nous avons introduit de ’hétérogénéité sur le risque de base et sur I'effet traitement entre
les essais a I'aide des deux variables aléatoires A; et B; suivant une distribution binomiale. Le fait
d’utiliser une distribution discrete avec la loi binomiale nous permettait de dériver de manicre
directe le vrai bénéfice de survie sous-jacent a chacun de nos scénarios de simulation. Les
variables aléatoires binomiales pouvaient prendre chacune 51 wvaleurs, et étaient centrées et
réduites afin d’obtenir les variances o2 et 72 souhaitées :

A~ [Bin(n = 50,p = 0,5) — 25] - 0/4/12,5
(4.2

B~ [Bin(n = 50,p = 0,5) — 25] - 7/4/12,5
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Le rationnel du choix de n = 50 pour les deux variables binomiales était que cette
distribution permettait de s’approcher d’une distribution continue comme la loi normale par

exemple, tout en permettant un calcul immédiat du vrai bénéfice de survie restreint rmstD(t").

Pour la fonction de risque de base, nous avons utilisé une distribution exponentielle avec
Ao(t) =1log(2) /5, ce qui correspond a fixer un temps de survie médian de 5 ans. La courbe de
survie du bras expérimental de la Figure 2.1 permet d’illustrer le risque de base utilisé dans ces
simulations. L’essai 2 présenté dans les Figure 4.1 et Figure 4.2 permet également d’illustrer le
risque de base global simulé ; pour ces figures-la la médiane de survie n’est égale a 5 ans pour
aucun des bras, puisque Ueffet traitement codé +1/2 et égal a (B + bj) augmente ou diminue le
risque de déces. Le risque de base simulé est commun aux deux bras : la courbe de survie virtuelle
du risque de base global correspondant aux deux bras confondus se trouverait entre les deux
courbes de survie.

La Figure 4.1 illustre trois essais de 200 patients chacun simulés avec les parameétres de
I'étude de simulation, avec le méme effet traitement (f = -0,7 correspondant a un HR = 0,5),
mais avec une hétérogénéité du risque de base entre les essais : un risque de base diminué dans
Pessai 1 (a; = -1), un risque de base égal au risque de base global dans I'essai 2 (a; = 0), et un
risque de base augmenté dans I'essai 3 (a; = 1). Plus le risque de base augmente, plus les courbes
de survie des deux bras sont tirées vers le bas. On remarque que bien que P'effet traitement relatif
soit égal pour les 3 essais fictifs simulés (HR = 0,5), le bénéfice de survie restreint a 5 ans, estimé
comme laire entre les deux courbes de survie, augmente lorsque le risque de base augmente

également : 5 mois pour 'essai 1, 9 mois pour P'essai 2, et 12 mois pour P'essai 3.

Essai 1:aj=-1, hj=0 Essai 2 : aj=0, hj=0 Essai 3 : aj=1, bj=0
=} .
~ A —— Controle
N - - - Expérimental
@
©
(=]
©
<
o
o~ o~ o
o 7] o 7] [SI
o o o
o 7] o 7] o 7]
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0 1 2 3 4 5 0 1 2 3 4 5 0 1 2 3 4 5

Figure 4.1 - Illustration de ’hétérogénéité du risque de base entre trois essais simulés, a I’aide de
Ieffet aléatoire A; pour un effet traitement fixé (HR=0,5)
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La Figure 4.2 illustre trois essais de 200 patients chacun simulés avec les parameétres de
I’étude de simulation, avec le méme risque de base (a; = 0), mais avec une hétérogénéité de I'effet
traitement entre les essais : un effet traitement augmenté dans I'essai 1 (b; = -1, HR = exp(-1,7) =
0,2), un effet traitement égal a l'effet traitement global dans I'essai 2 (b; = 0, HR= exp(-0,7) =
0,5), et un effet traitement diminué dans lessai 3 (b; = 1, HR= exp(0,3) = 1,3). Plus leffet
traitement diminue, plus ’écart entre les deux courbes de survie diminue, voire la courbe de
survie du bras controle passe au-dessus de celle du bras expérimental dans le cas dun effet
traitement délétere dans P'essai 3 avec un HR égal a 1,3. Comme expliqué dans les paragraphes
précédents, le risque de base est commun aux deux bras. Ainsi, bien que le risque de base ne soit
pas hétérogene entre ces trois essais (a; = 0), la courbe de survie du bras controle est différente

pour ces trois essais, cat modifiée par Ueffet traitement codé +1/2 pour ce bras.

Essai 1 : aj=0, bj=-1 Essai 2 : aj=0, bj=0 Essai 3 : aj=0, bj=1
o ]
- — Controle
- - - Expérimental
@ -
o
© —
o
<
o
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0 1 2 3 4 5 0 1 2 3 4 5 0 1 2 3 4

Figure 4.2 - Illustration de ’hétérogénéité de l'effet traitement entre trois essais simulés, a I'aide
de Ieffet aléatoire B; pour un risque de base fixé

Nous avons également introduit de la censure a droite, indépendante et non-informative,
en fixant le méme temps de recrutement égal a 3 ans pour tous les essais et en variant le temps de
suivi maximum entre les essais. Le temps de suivi maximum était choisi uniformément entre 2 et
9 ans afin de répliquer la différence des temps de suivi observés entre les essais inclus dans une

méta-analyse sur données individuelles.
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4.2.2. Vrai bénéfice de survie restreint

A partir de notre modele de simulation de ’équation (4.1), le bénéfice de survie restreint

est défini par :

t* t*
1 1
rmstD(t*) = f S(t;x = E) dt —f S(t;x = —5) (t)dt
0 0

@3)
t* 1 t* 1

=f lfs(t;x=§|aj,bj)dFA,B(a,b) dt—f lfS(t;xz —5|aj,bj)dFA,B(a,b) dt
0 | KX 0 |X

ot K = {(ax, bx)}x=1..x est le support de la variable bivariée (4,B). La distribution jointe
Fyp(a,b) est définie par les probabilités py = P(A = ay, B = by Jx=1, x de tous les K = 517
couples (ay, by) potentiels. La distribution de probabilité jointe Fyp(a,b) ayant été définie
discrete, lintégrale sur K de I’équation (4.3) se transforme en une somme sur les K points du
support K. Ainsi, le vrai bénéfice de sutvie restreint rmstD(t*) correspond a une somme des K

rmstDy (t*) pondérée par les probabilités py :

rmstD(t*) = YX_, pp rmstD, ("), (4.4)

avec le bénéfice de survie restreint conditionnel rmstDy (t*) défini pour un couple (ay, by) par :

*

log(2
rmstDy (t*) = f exp (— gS( ) .t et1/2(B+Dby) ) dt

0

(4.5)

t*
0

4.2.3. Scénarios des simulations

A travers différents scénarios, nous avons fait varier la force de ’hétérogénéité inter-essai
du risque de base (faible avec 6% = 0,01 et forte avec a2 = 0,10) et de leffet traitement (% =
0,01 ; 0,10). Les valeurs de ces deux hétérogénéités étaient fondées sur des études de simulation
en méta-analyse précédemment publiées (Tudur Smith & Williamson, 2007; Rondeau ez al., 2008;

Bowden ¢ al.,, 2011). Notre analyse principale ¢était conduite avec des effets aléatoires 4; et B; non

corrélés (p = 0), cependant, nous avons étudié 'impact d’une corrélation négative (p = -0,8) dans
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une ¢étude de sensibilité. Une corrélation négative entre le risque de base et I'effet traitement dans
notre étude de simulation signifiait schématiquement que le traitement expérimental serait plus
efficace dans les essais avec un plus mauvais pronostic vital de base. Une telle corrélation négative
avait été observée et étudiée par Rondeau et al. dans leur étude de simulation (Rondeau ez 4,
2008). Nous avons considéré différentes valeurs pour le nombre d’essais | et le nombre de
patients par essai : deux scénarios avec des tailles d’essai fixées (J = 5, n; = 200; | = 20, n; =
100), et un scénario avec un nombre d’essais (J/ = 5) et un nombre total de patients (N = 1 000)
fixés mais avec un nombre de patients par essai tiré aléatoirement a ’aide d’une distribution de
Poisson. Avec les parametres de la distribution de Poisson que nous avons choisis, 95% des
essais avaient un nombre de patients n; € [57 ; 376]. Nous avons également étudi¢ différentes
valeurs pour la taille de P'effet traitement global (f = 0; +0,2; *0,7). Nous avions envisagé
quatre valeurs pour leffet traitement global lors de nos premieres simulations (8 = 0;-0,2; -0,5;
-0,7 correspondant respectivement a des valeurs de HR = 1; 0,8 ; 0,6 ; et 0,5) mais les premiers
résultats montraient une trop grande similitude avec f = -0,5 et § = -0,7: nous avons donc
préféré ne garder que trois valeurs reflétant une absence d’effet traitement (f = 0), un effet
traitement modéré (traitement expérimental bénéfique f = -0,2 ou délétere f = +0,2) et un fort

effet traitement (8 = £0,7).

Nous avons également étudié I'impact du choix de I’horizon temporel de restriction avec
t* = 5 ans (le temps de survie médian) et t* = 10 ans. Nous avons choisi ces deux valeurs afin
d’illustrer un scénario dans lequel tous les essais présenteraient des patients encore a risque de
déces a t* (5 ans) et un scénario dans lequel certains essais auraient un suivi plus court que le
temps de restriction (t* = 10 ans). Le taux moyen de censures administratives variait entre les
scénarios de 49 % a 52 % a t* = 5 ans et de 38 % a 40 % a t* = 10 ans. Dans le cas d’absence
d’effet traitement global (8 = 0, 72 =0) et sans hétérogénéité du risque de base (62 = 0), la survie

moyenne restreinte dans les deux bras était égale a 3,6 ansat* = 5anseta 54 ansat* = 10 ans.

Enfin, linfluence de la non-proportionnalité des risques a été étudiée a l'aide d’une
distribution exponentielle par morceaux (pzecewise) en simulant un effet du traitement expérimental

délétere (B' = -B, avec B < 0) les 2 premiéres années et bénéfique (B) ensuite.
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4.2.4. Critéres d’évaluation

Nous avons simulé 1000 méta-analyses pour chacun des scénarios envisagés. Les trois
criteres de comparaison de nos quatre méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint

(rmstD(t™)) étaient :

e le biais moyen, défini comme la moyenne des 1 000 rmstD(t*) estimés dans chacune des
méta-analyses simulées moins la vraie valeur du rmstD(t*) pour le scénario considéré ;

o lerreur-type empirique (ETE), définie comme I'écart-type des 1 000 rmstD(t*) estimés
(empirical standard error en anglais) ;

e Vlerreur-type moyenne (ETM), définie comme la moyenne des 1000 erreurs-types
ET (rmstD(t")) estimées dans chacune des méta-analyses simulées (average standard error

en anglais).

Un biais moyen proche de 0 indiquerait que le bénéfice de survie restreint global estimé
(rmstD(t*)) est proche de la vraie valeur du rmstD(t") simulée, et donc que la méthode étudiée
estime de maniére non biaisée le bénéfice de survie restreint global ; on parle alors d’'une bonne

exactitude (accuracy en anglais) de la méthode d’estimation.

Egalement, plus lerreur-type empirique (ETE) est faible, plus la précision — faible
variabilité de notre estimation (precision en anglais) — de notre méthode d’estimation est élevée.
Enfin, plus lerreur-type moyenne (ETM) est proche de lerreur-type empirique (ETE), plus
Iestimateur de erreur-type du bénéfice de survie restreint (ET (rmstD(t*)) est non biaisé. Ainsi,
une méthode d’estimation avec ETM < ETE sous-estimerait la véritable variabilit¢ dans
Pestimation du bénéfice de survie restreint et intervalle de confiance pour le rmstD(t*) serait

alors trop étroit et donc trop optimiste.

4.2.5. Résultats de Pétude de simulation

Les tableaux suivants (Tableau 4.1 - Tableau 4.6) présentent la vraie valeur du bénéfice de
survie restreint simulé, ainsi que le biais moyen et les erreurs-types empirique et moyenne des
quatre méthodes d’estimation, pour les différents scénarios étudiés dans nos simulations. Pour
chacun des tableaux, les quatre scénarios relatifs a Phétérogénéité de leffet traitement (2) et du
risque de base (0%) sont représentés en ligne : les scénarios avec une forte hétérogénéité de leffet

traitement entre les essais (72 = 0,10) correspondent aux 2™ et 4™ blocs horizontaux, et les
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scénarios avec une forte hétérogénéité du risque de base entre les essais (0% = 0,10)
correspondent aux 3™ et 4™ blocs horizontaux. En colonne sont représentés les résultats pour
un effet traitement simulé nul (f = 0), modéré (f = -0,2) et fort (f = -0,7). Les résultats
correspondant a un horizon temporel t* = 5 ans et t* = 10 ans sont rapportés pour chacun de

ces effets traitement.

Le Tableau 4.1 correspond a des méta-analyses simulées de 5 essais et 200 patients par
essal avec proportionnalité des risques, sans corrélation entre les deux effets aléatoires, et avec
lutilisation d’un modele a effets aléatoires pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled
Exponentiel et Peto-Quintile. Les autres tableaux permettent d’étudier les différents scénarios
envisagés : la non-proportionnalité des risques (Tableau 4.2), des méta-analyses de 20 essais et 50
patients par essai (Tableau 4.3), des méta-analyses de 5 essais et un nombre de patients par essai
aléatoire (Tableau A.2), un effet traitement délétere (Tableau 4.4), une corrélation négative entre
les deux effets aléatoires (Tableau 4.5), et I'utilisation dun modele a effets fixes pour les

méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-Quintile (Tableau 4.06).

Les termes soulignés dans le texte et les titres des tableaux correspondent aux parametres
qui varient par rapport au scénario « standard » présenté dans le Tableau 4.1. Les chiffres grisés
dans ces tableaux correspondent a des résultats notables et qui sont détaillés dans les paragraphes

respectifs.

Les Figure 4.3 et Figure 4.4 permettent d’illustrer graphiquement le biais moyen, et les
erreurs-types moyenne et empirique des méthodes d’estimation, dans le cas d’un scénario avec
des méta-analyses simulées de 5 essais et 200 patients par essai, et un fort effet traitement
bénéfique (B = -0,7). La Figure 4.3 (respectivement Figure 4.4) illustre les résultats avec des
risques simulés proportionnels (respectivement des risques non-proportionnels) et correspond
aux chiffres donnés dans les deux derniers blocs de colonnes du Tableau 4.1 (respectivement du
Tableau 4.2). Sur ces deux figures, les carrés noirs représentent le biais moyen du rmstD(t*)
estimé par chaque méthode pour un scénario particulier. La droite rouge horizontale correspond
a I'absence de biais dans Iestimation du rmstD(t*): plus le carré noir est proche de cette droite
rouge, plus la méthode étudiée estime de facon non-biaisée le bénéfice de survie restreint. Les
barres verticales noires et violettes représentent les intervalles de confiance a 95% du biais
estimés respectivement avec lerreur-type empirique et moyenne : deux barres de méme longueur
signifient que P'erreur-type empirique est égale a erreur-type moyenne et donc que lerreur-type
du bénéfice de survie restreint (FT (rmstD(t")) est non biaisée pour la méthode en question. Les

scénarios avec une forte hétérogénéité de leffet traitement entre les essais (t? = 0,10)
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correspondent aux 2™ et 4™ colonnes. Les scénarios avec une forte hétérogénéité du risque de

base entre les essais (6% = 0,10) correspondent aux 3°™ et 4™ colonnes.

Globalement, pour tous les scénarios étudiés, les méthodes ne présentaient quasiment
aucun biais en cas d’absence d’effet traitement (8 = 0). Lorsque leffet traitement simulé était
bénéfique (B = -0,2 ou -0,7), la méthode Peto-quintile sous-estimait le bénéfice de survie restreint
rmstD(t") (Figure 4.3 et Figure 4.4) particulicrement sur le long terme (t* = 10 ans). La méthode
Pooled Exponentiel et, dans une bien moindre mesure, la méthode Pooled Kaplan-Meier étaient
biaisées dans le cas de risques non-proportionnels (Figure 4.4). Dans tous ces cas, lorsqu’une
méthode d’estimation du rmstD(t*) était biaisée, le biais augmentait avec |B| (Tableau 4.1 et
Tableau 4.2). Pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile un
modcle a effets aléatoires était utilisé pour tenir compte de ’hétérogénéité de I'effet traitement

(Figure 4.3 et Figure 4.4, Tableau 4.1 et Tableau 4.2).
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Tableau 4.1 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 5 essais et 200 patients par essai, et avec proportionnalité des risques.

B=0 B=-02 B=-0,7
Scénario B t'=5 t'=10 t'=5 t'=10 t'=5 t*=10
hétérogénéité Méthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD =0 Vrai rmseD=0,2  Vrai rmstD=0,6  Vrai rmstD=0,8  Vrai rmstD = 2,0
Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 0,00 028 024 0,00 012 011 000 029 024 0,01 012 011 001 028 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 0,13 0,00 029 0,30 0,00 012 0,13 001 031 030 0,01 012 013 002 030 029
(6%7) = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 010 011 000 027 028 0,00 0,11 011 000 028 028 001 0,11 011 002 027 027
Peto-quintile 0,00 011 010 000 024 021  -001 0,12 010 -0,07 025 021  -004 012 0,10 -021 026 023
Naive Kaplan-Meier 0,00 019 011 0,01 049 024 0,00 019 011 001 048 024 0,00 019 011 000 048 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 020 0,18 001 050 047 0,00 0,19 019 000 049 047 0,00 020 0,18 001 048 044
(6%7) = (0,01;0,10)
Pooled Exponentiel 000 019 0,17 001 048 045 0,00 0,18 017 001 047 046 0,00 019 0,17 001 047 044
Peto-quintile 0,00 018 010 000 043 022  -001 0,18 010 -0,07 042 022  -004 019 0,10 -020 046 023
Naive Kaplan-Meier 001 012 011 0,01 028 024 0,00 012 011 001 027 024 0,00 014 0,11 001 028 024
Pooled Kaplan-Meier -001 012 0,13 000 028 0,29 0,00 012 013 000 029 0,29 0,00 014 0,13 001 028 029
(6%7) = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 000 010 011 -001 026 028 0,00 010 0,11 001 026 028 0,00 012 0,12 002 027 027
Peto-quintile 001 011 010 -001 023 022  -001 012 010 -006 024 021  -0,03 0,13 011 -0,15 026 023
Naive Kaplan-Meier 0,00 018 011 0,00 045 024 001 019 011 000 048 024 0,01 019 0,11 001 044 024
Pooled Kaplan-Meier 000 0,18 0,18 000 045 045 001 019 018 000 047 045 0,01 019 0,18 002 044 043
(0%,7%) = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 000 017 017 0,00 044 044 0,00 018 017 000 047 044 0,01 019 0,18 002 044 042
Peto-quintile 0,00 0,17 010 000 040 022  -001 018 0,10 -0,06 042 022  -002 019 011 -013 043 024

Un modele a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.
B: Taille de leffet traitement (=log(HR)); 02: hétérogénéité du risque de base; T2: hétérogénéité de Deffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Tableau 4.2 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 5 essais et 200 patients par essai, et avec non-proportionnalité des risques.
=0 B=-0,2 B =-0,7
Scénario B t'=5 t'=10 t'=5 t'=10 t'=5 t*=10
hétérogénéité Méthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD =0 Vrai rmstD= 0,1  Vrai rmstD=0,1  Vrai rmstD=-0,3  Vrai rmstD = 0,3
Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 000 028 0,24 0,00 011 0,11 001 027 024 0,00 0,12 0,11 000 028 024
Pooled Kaplan-Meier ~ 0,00 0,12 013 001 029 030 0,00 012 0,13 -001 029 030 0,01 0,12 0,13 -0,05 029 0729
(0% = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,10 0,11 0,00 027 0,28 0,12 0,10 0,11 0,03 0,27 0,28 0,40 0,12 0,12 0,07 0,30 0,30
Peto-quintile 0,00 0,11 0,10 0,00 024 0,21 0,00 0,11 0,10 -0,05 0,24 0,21 0,02 0,11 0,00 -0,19 0,24 0,21
Naive Kaplan-Meier 0,00 019 011 002 050 024 001 0,19 011 -0,02 048 024 0,00 019 0,11 000 048 024
Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,19 0,18 0,02 0,50 0,46 -0,01 0,19 0,18 -0,03 049 0,46 0,00 0,19 0,18 -0,05 0,48 0,46
(0%,7*) = (0,01;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,19 0,17 0,01 049 0,45 0,11 0,18 0,17 0,00 048 0,45 0,39 020 0,18 0,05 0,50 047
Peto-quintile 0,00 018 0,10 001 043 022 0,00 018 0,10 -007 041 022 0,02 018 0,10 -0,18 042 022
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 000 028 0,24 001 012 011 001 028 024 0,00 012 0,11 -001 027 024
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 013 000 029 029 001 012 0,12 -001 029 029 0,00 012 0,13 -007 028 029
(6%7) = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,10 011 000 027 028 0,12 010 0,11 003 027 027 038 012 0,12 004 030 031
Peto-quintile 0,00 0,11 0,10 0,00 024 0,21 0,0t 0,12 0,10 -0,05 0,24 0,22 0,00 0,11 0,00 -0,21 0,25 0,22
Naive Kaplan-Meier ~ -0,01 019 011 -001 046 0,4 0,00 018 0,11 -001 046 024 0,00 020 0,11 001 049 024
Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,19 018 -002 047 045 0,00 018 0,18 -003 046 045 0,00 020 0,18 -005 048 045
(o%,7%) = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 0,01 0,18 017 -001 045 044 011 018 0,17 000 045 044 038 020 0,18 005 050 046
Peto-quintile -0,01 0,18 0,00 -0,01 041 0,22 0,00 0,18 0,11 -0,06 041 0,22 0,01 0,19 0,10 -0,18 044 0,22

Un modele a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de Peffet traitement (=log(HR)); 02: hétérogénéité du risque de base; 72: hétérogénéité de Ieffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Dans les scénarios avec une forte hétérogénéité inter-essai de leffet traitement (t? =

0,10), toutes les méthodes présentaient une plus grande erreur-type empirique (ETE), comme
montré dans les Figure 4.3 et Figure 4.4, et les Tableau 4.1 et Tableau 4.2. L’erreur-type était
correctement estimée (erreur-type moyenne ETM = ETE) seulement pour les méthodes Pooled
Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel (avec effets aléatoires). L’erreur-type était généralement
sous-estimée (ETM < ETE) pour les deux autres méthodes: 'ETM était par exemple deux fois
plus petite que 'ETE pour les méthodes Naive Kaplan-Meier et Peto-quintile dans le cas ou 72 =

0,10. Aucun impact n’a été noté ni sur le biais ni sur Perreur-type, lorsque I'on faisait varier

Phétérogénéité du risque de base entre les essais (a2).

A la fois avec des risques proportionnels et non-proportionnels, la méthode Peto-quintile
était peu biaisée a t* = 5 ans mais davantage a t* = 10 ans avec un biais jusqu’a 0,21 ans dans le
cas d’un fort effet traitement avec f§ = -0,7 (Figure 4.3-B et Figure 4.4-B). Dans le cas de risques

non-proportionnels, qui étaient incorporés a 'aide d’une distribution exponentielle par morceaux

avec un effet traitement délétere les 2 premicres années et un effet traitement bénéfique par la
suite, la méthode Pooled Exponentiel était fortement biaisée a t* = 5 ans, avec un biais de
presque 0,40 ans comparé a un vrai bénéfice de survie restreint rmstD(t* =5) = -0,30 ans
(Figure 4.4-A et Tableau 4.2). Ce biais suggérait que la méthode Pooled Exponentiel ne permet
pas de refléter la distribution exponentielle par morceaux avec ' = -B (8 < 0) pour t € [0-2] ans
et f pour t > 2 ans. Cependant, ce biais disparaissait a t* = 10 ans (Figure 4.4-B), probablement
parce que les risques étaient proportionnels entre 2 et 10 ans dans les données simulées et le
différentiel de I'effet traitement des 2 premieres années était ainsi atténué. Nous avons également
noté un léger biais pour la méthode Pooled Kaplan-Meier a t* = 10 ans lorsque les risques étaient
non-proportionnels : un biais d’environ 0,05 ans a comparer avec un vrai bénéfice de survie

restreint rmstD(t* = 10) = 0,30 ans (Figure 4.4-B et Tableau 4.2).
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Concernant le choix du temps de restriction t*, quelle que soit la proportionnalité des
risques, les erreurs-types empirique et moyenne étaient plus petites a t* = 5 ans (Figure 4.3-A et
Figure 4.4-A) qu’a t* = 10 ans (Figure 4.3-B et Figure 4.4-B) ce qui peut s’expliquer de manicre
intuitive par le fait que nous avions de moins en moins de patients a risque au fur et 2 mesure des

années et donc une moins grande précision dans notre estimation du rmstD(t").

Légende des Figure 4.3 et Figure 4.4 :

Un mode¢le a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled
Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de leffet traitement (=log(HR)); 0% hétérogénéité du risque de base; T2
hétérogénéité de l'effet traitement; IC 95%: Intervalle de confiance a 95 %; rmstD: bénéfice

de survie restreint; t*: horizon temporel.
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A) Risques proportionnels, t* =5 ans
Vrai rmstD = 0,8 ans
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Figure 4.3 - Comparaison graphique a t* = 5 ans (panel A) eta t* = 10 ans (panel B) des
méthodes en termes de biais moyen et d’erreurs-types empirique et moyenne. Scénario avec
proportionnalité des risques, 5 essais et 200 patients par essai et f = -0,7.
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A) Risques non—-proportionnels, t* =5 ans
Vrai rmstD = -0,3 ans

6°=0.01 ; 1°=0.01 6°=0.01;1°=0.10  ¢°=0.10 ; *=0.01 6°=0.10 ; °=0.10
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B) Risques non—proportionnels, t* = 10 ans
Vrai rmstD = 0,3 ans
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Figure 4.4 - Comparaison graphique 2 t* = 5 ans (panel A) et a t* = 10 ans (panel B) des

méthodes en termes de biais moyen et d’erreurs-types empirique et moyenne. Scénario avec non-

proportionnalité des tisques, 5 essais et 200 patients par essai et f = -0,7.
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Le nombre d’essais et le nombre de patients par essai n’avaient pas d’impact en termes de

biais. Pour les méta-analyses simulées de ] = 20 essais et n; = 100 patients par essai (Tableau 4.3
pour les scénarios avec risques proportionnels et Tableau A.1 pour les scénarios avec risques
non-proportionnels), toutes les méthodes avaient de plus petites erreurs-types empirique et
moyenne que pour les méta-analyses de /] = 5 essais et n; = 200 patients par essai (Tableau 4.1 et

Tableau 4.2).

Avec un nombre d’essais (J = 5) et un nombre total de patients (N = 1 000) fixés, et un
fort effet traitement bénéfique (8 = -0,7), les résultats en termes de biais et d’erreur-types étaient
similaires que le nombre de patients par essai soit fixé (n; = 200; Tableau 4.1) ou tiré

aléatoirement a I'aide d’une distribution de Poisson (Tableau A.2).
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Tableau 4.3 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 20 essais et 100 patients par essai, et avec proportionnalité des risques

B=0 B=-0,2 B =-0,7
Scénario ] t =5 t =10 t =5 t =10 t =5 t =10
hétérogénéité Méthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD=0,2  Vrai rmstD=0,6  Vrai rmstD=0,8  Vrai rmstD = 2,0
Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM  Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 0,08 008 000 018 0,17 0,00 008 008 001 019 017 0,00 008 008 000 017 0,16
Pooled Kaplan-Meier 000 008 008 000 020 0,20 0,00 008 008 002 021 020 0,01 008 008 002 019 019
(6%7) = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 007 008 000 019 0,19 0,01 007 008 001 019 0,19 0,01 007 008 003 017 018
Peto-quintile 0,00 008 007 000 016 015  -001 008 007 -007 016 015  -005 007 007 -022 0,16 0,16
Naive Kaplan-Meier 0,00 011 008 001 027 017 0,00 0,11 008 001 027 017 0,00 0,11 008 000 026 016
Pooled Kaplan-Meier 000 011 011 001 028 028 001 0,12 011 001 028 027 001 0,11 011 003 026 026
(6%7) = (0,01;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 011 0,10 001 027 027 001 011 010 001 028 027 0,01 0,10 010 003 026 026
Peto-quintile 0,00 011 007 000 024 015  -001 0,11 007 -0,06 024 015  -004 011 007 -019 025 0,17
Naive Kaplan-Meier 0,00 008 008 001 018 017 0,00 008 008 000 018 017 0,00 0,09 008 000 018 017
Pooled Kaplan-Meier 0,00 008 008 000 020 0,19 0,00 008 008 001 020 019 0,00 0,09 009 003 019 019
(637 = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 007 008 000 018 0,18 0,00 007 008 001 019 018 0,00 008 008 003 018 018
Peto-quintile 0,00 008 007 000 016 015  -001 008 007 -005 017 016  -003 008 008 -014 0,17 017
Naive Kaplan-Meier 0,00 011 008 000 027 0,17 0,00 0,11 008 000 026 017 0,00 0,11 008 001 026 017
Pooled Kaplan-Meier 0,00 011 0,11 000 027 0727 0,00 0,11 011 000 026 026 001 0,11 011 002 027 026
(6%7) = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 010 0,10 0,00 027 0,26 0,00 0,10 010 000 026 026 0,00 0,11 010 003 026 025
Peto-quintile 0,00 011 007 000 024 016  -001 0,10 007 -0,06 023 016  -003 011 008 -013 026 0,17

Un modele a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de leffet traitement (=log(HR)); 02: hétérogénéité du risque de base; T2: hétérogénéité de leffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Nous avons également considéré 'impact d’un effet traitement délétere (§ = +0,2 ; +0,7)

mais, les résultats n’étaient pas affectés : les méthodes biaisées avaient des biais inversés, et les
erreurs-types empirique et moyenne restaient inchangées (Tableau 4.4). Le biais de la méthode
Peto-quintile par exemple était de 0,22 an a t* = 10 ans pour le scénario 0% = 72 = 0,01 et § =
+0,7 par rapport a un vrai rmstD(t* = 10) égal a -2,0 années. Cette méthode estimait donc un
rmstD(t* = 10) plus proche de 0 que la vraie valeur ; c’était déja le cas avec un effet traitement
bénéfique (f = -0,7), avec un biais de -0,21 an par rapport a un vrai rmstD(t* = 10) de 2,0
années (Tableau 4.1). La symétrie des résultats par rapport aux scénarios avec un effet traitement
bénéfique (Tableau 4.1) était intuitivement attendue au vu du codage utilisé pour la variable
représentant le bras de traitement (+1/2) (équation (4.1)) et de la distribution symétrique des

deux effets aléatoires (équation (4.2)).
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Scénario avec 5 essais et 200 patients par essai, avec proportionnalité des risques, et effet traitement délétere.

Tableau 4.4 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.

p =02 B =0,7
Hétérogénéité Méthod t*=5 =10 t*=5 =10
scenario cthodes Vrai rmsetD = -0,2 Vrai rmstD = -0,6 Vrai rmstD = -0,8 Vrai rmstD = -2,0
Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM

Naive Kaplan-Meier 0,00 0,12 0,11 0,00 0,28 0,24 0,00 0,12 0,11 0,01 0,28 0,23

Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 0,13 -0,01 0,29 0,30 0,00 0,12 0,13 0,00 0,30 0,29
(0%,7%) = (0,01;0,01)

Pooled Exponentiel 0,00 0,10 0,11 -0,01 0,27 0,28 0,00 0,11 0,11 0,00 0,28 0,28

Peto-quintile 0,02 0,11 0,10 0,08 0,24 0,21 0,04 0,12 0,10 0,22 0,27 0,23

Naive Kaplan-Meier 0,00 0,19 0,11 0,01 0,49 0,24 0,00 0,19 0,11 0,00 0,48 0,23

Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,20 0,18 0,00 0,50 0,46 0,00 0,20 0,18 0,00 0,48 0,45
(a%,7%) = (0,01;0,10)

Pooled Exponentiel 0,00 0,19 0,17 0,00 0,48 0,45 0,00 0,19 0,17 -0,01 0,47 0,44

Peto-quintile 0,01 0,18 0,10 0,07 0,43 0,22 0,04 0,19 0,11 0,20 0,46 0,23

Naive Kaplan-Meier -0,01 0,12 0,11 -0,01 0,27 0,24 0,00 0,13 0,11 0,00 0,27 0,23

Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 0,13 -0,01 0,28 0,29 0,00 0,13 0,13 0,00 0,29 0,29
(c%,7%) = (0,10;0,01)

Pooled Exponentiel 0,00 0,10 0,11 -0,01 0,26 0,28 0,01 0,12 0,12 -0,01 0,26 0,27

Peto-quintile 0,01 0,11 0,10 0,05 0,23 0,22 0,03 0,13 0,11 0,16 0,26 0,23

Naive Kaplan-Meier 0,00 0,18 0,11 -0,01 0,44 0,24 0,00 0,20 0,11 0,00 0,46 0,24

Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,18 0,18 -0,01 0,45 0,45 0,00 0,20 0,19 0,00 0,45 0,44
(¢%,7%) = (0,10;0,10)

Pooled Exponentiel 0,00 0,17 0,17 0,00 0,44 0,44 0,00 0,18 0,18 -0,01 0,44 0,43

Peto-quintile 0,01 0,17 0,10 0,06 0,40 0,22 0,03 0,19 0,11 0,14 0,45 0,24

Un mode¢le a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de leffet traitement (=log(HR)); 0?: hétérogénéité du risque de base; T%: hétérogénéité de Deffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Lintroduction d’une corrélation négative entre les deux effets aléatoires A; et B; n’avait

pas d’impact majeur en termes de biais moyen et d’estimation de 'erreur-type, a 'exception du
scénario avec une forte hétérogénéité du risque de base et de Peffet traitement (6% = 72 = 0,10) et
avec f§ = -0,7 pour lequel les erreurs-types moyenne et empirique étaient légerement plus
importantes pour toutes les méthodes (Tableau 4.5) par rapport aux scénarios sans corrélation.
Par exemple, a t* = 10 ans, Perreur-type empirique était de 0,50 pour les méthodes Naive
Kaplan-Meier, Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel et 0,52 pour la méthode Peto-quintile
avec corrélation, contre respectivement 0,44 et 0,43 pour un scénario sans corrélation entre les

deux effets aléatoires (Tableau 4.1).
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Tableau 4.5 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 5 essais et 200 patients par essai, avec proportionnalité des risques, et avec corrélation entre les effets aléatoires.
B=0 B =-0,2 B =-0,7
Scénario B t'=5 t'=10 t'=5 t'=10 t'=5 t*=10
hétérogénéité Méthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD =0 Vrai rmseD=0,2  Vrai rmstD=0,6  Vrai rmstD=0,8  Vrai rmstD = 2,0
Biais ETE ETM  Biais ETE ETM Biais ETE ETM  Biais ETE ETM Biais ETE ETM  Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 000 028 0,24 0,00 012 011 000 029 024 001 0,13 011 001 027 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 013 000 029 030 0,00 013 0,13 000 030 030 001 0,13 0,13 002 030 0729
(0% = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel -0,01 0,10 0,11 0,00 0,27 0,28 0,00 0,11 0,11 0,00 0,28 0,28 0,01 0,11 0,11 0,03 0,27 0,28
Peto-quintile 0,00 0,11 0,10 0,00 0,24 0,21 -0,01 0,12 0,00 -0,07 0,25 0,21 -0,04 0,12 0,11 -0,20 0,26 0,23
Naive Kaplan-Meier 0,00 019 011 002 047 0,24 0,00 019 0,11 000 046 024 001 019 0,11 002 046 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,19 0,18 0,02 047 0,45 -0,01 0,19 0,19 0,00 0,48 0,46 0,01 0,19 0,19 0,03 047 045
(*7%) = (0,01;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,18 0,17 0,02 046 044 0,00 0,18 0,17 0,00 046 045 0,01 0,19 0,18 0,03 046 043
Peto-quintile 000 018 0,10 002 041 022  -002 018 0,10 -007 041 022  -003 019 011 -0,16 044 024
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 -001 027 0,24 0,00 013 0,11 001 028 024 001 015 0,11 001 029 023
Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,12 013 001 028 029 0,00 013 0,13 002 030 030 001 015 0,15 003 030 029
(%7%) = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 0,01 0,10 011 000 027 028 0,00 011 0,11 002 027 028 0,00 014 0,13 003 028 028
Peto-quintile 0,00 0,11 0,10 0,01 0,24 0,22 -0,01 0,12 0,00 -0,04 0,25 0,22 -0,02 0,15 0,11 -0,12 0,28 0,23
Naive Kaplan-Meier 0,00 019 011 002 046 024 0,02 021 011 -003 049 024 0,02 024 0,11 004 050 024
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,19 019 001 047 046 0,02 021 020 -0,03 049 046 001 024 023 004 050 047
(%) = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,18 018 002 046 045 0,02 020 019 -003 049 045 001 024 022 004 050 046
Peto-quintile 0,00 0,18 0,11 0,04 042 0,22 -0,03 0,20 0,11 -0,06 045 0,23 -0,01 0,25 0,11 -0,04 0,52 0,25

Un mode¢le a effets aléatoires a été utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de Peffet traitement (=log(HR)); a: hétérogénéité du risque de base; T2: hétérogénéité de Ieffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Dans le cas d’'une forte hétérogénéité de leffet traitement (72 = 0,10), les méthodes
d’estimation Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile présentaient un biais

légerement plus important lorsqu’un modele a effets fixes était utilisé (Tableau 4.6) comparé aux

résultats avec un modéle a effets aléatoires de DerSimonian-Laird utilisé dans le Tableau 4.1, et ce
particulicrement pour f = -0,7 et a t* = 10 ans. Si Pon regarde par exemple le quatricme bloc
horizontal, correspondant au scénario a2 = t2 = 0,10, et la derniére colonne (8 = -0,7 et t* = 10
ans) le biais était de 0,02 pour Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel, et -0,13 an pour
Peto-quintile avec I'utilisation d’un modecle a effets aléatoires (Tableau 4.1), contre 0,05 et -0,15

(Tableau 4.6) avec un modele a effets fixes.

Concernant Pestimation de Perreur-type, toujours en regardant les mémes scénarios (% =
72 =0,10; B = -0,7 et t* = 10 ans) les valeurs d’erreur-type empirique (ETE) étaient trés proches
entre l'utilisation d’un mod¢le a effets aléatoires avec une ETE de 0,44 pour Pooled Kaplan-
Meier et Pooled Exponentiel, et 0,43 pour Peto-quintile (Tableau 4.1), et l'utilisation d’un modele
a effets fixes avec une ETE respectivement de 0,45 et 0,43 (Tableau 4.6). Par contre, les erreurs-
types moyennes (ETM) étaient plus faibles avec un modele a effets fixes : 'ETM valait 0,22 pour
Pooled Kaplan-Meier, 0,22 pour Pooled Exponentiel (Tableau 4.6) contre respectivement 0,43, et
0,42 avec un modcle a effets aléatoires (Tableau 4.1). Des résultats similaires pouvaient étre
observés dans le scénario avec une forte hétérogénéité de leffet traitement (72 = 0,10) et une

faible hétérogénéité du risque de base (6% = 0,01) (Tableau 4.6).

Ainsi, I'utilisation d’un modéle a effets fixes entralnait une sous-estimation de Ierreur-type
(ETM « ETE) dans le cas d’une forte hétérogénéité de leffet traitement (2 = 0,10), la
particularité d’'un modele a effets aléatoires permettant justement de prendre en compte la
variabilité de Peffet traitement inter-essai (%) dans P’estimation de erreur-type de Peffet global.
Cette sous-estimation de lerreur-type du rmstD(t*) était cependant moins marquée dans les
deux scénarios avec une faible hétérogénéité de leffet traitement (2 = 0,01). Il est a noter que
pour la méthode Peto-quintile, "ETM était sous-estimée que ce soit avec un modele a effets fixes
(ETM = 0,24 contre ETE = 0,43 ; Tableau 4.6) ou avec un modele a effets aléatoires (ETM =
0,23 contre ETE = 0,43 ; Tableau 4.1).
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Tableau 4.6 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 5 essais et 200 patients par essai, avec proportionnalité des risques, et modéle a effets fixes.
B=0 B=-02 B=-0,7
Scénario B t*=5 t* =10 t*=5 t*=10 t*=5 t* =10
hétérogénéité Méthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD =0 Vrai rmseD=0,2  Vrai rmstD=0,6  Vrai rmstD=0,8  Vrai rmstD = 2,0
Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 012 011 000 028 0,24 0,00 012 011 000 029 024 001 0,12 011 001 028 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,12 011 000 029 023 0,00 012 011 001 031 023 001 0,12 011 003 030 023
(6%, = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,10 0,09 0,00 027 0,24 0,00 0,11 0,09 0,01 0,28 0,24 0,01 0,11 0,09 0,03 0,27 0,23
Peto-quintile 0,00 0,11 0,10 0,00 024 0,21 -0,01 0,12 0,20 -0,07 0,25 0,21 -0,04 0,12 0,0 -021 0,26 0,22
Naive Kaplan-Meier 0,00 019 011 001 049 0,24 0,00 019 0,11 001 048 024 0,00 019 0,11 000 048 023
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,20 0,11 0,01 051 0,23 0,00 0,19 0,11 0,02 0,50 0,23 0,01 0,20 0,11 0,06 0,49 023
(0%,7*) = (0,01;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,19 0,09 0,01 050 0,24 0,00 0,18 0,09 0,02 049 0,23 0,00 0,19 0,09 0,05 0,49 0,23
Peto-quintile 0,00 018 0,10 000 042 021 20,01 018 010 -0,07 042 021 0,04 019 010 -021 045 022
Naive Kaplan-Meier ~ -001 012 011 -001 028 0,24 0,00 012 011 001 027 024 0,00 014 0,11 001 028 024
Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,12 011 -001 028 023 0,00 012 0,11 000 029 023 0,00 014 011 002 029 022
(6%7) = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,10 009 -001 026 023 0,00 010 0,09 001 026 023  -001 012 009 002 027 022
Peto-quintile -0,01 0,11 0,00 -0,01 0,23 0,21 -0,01 0,12 0,00 -0,06 0,24 0,21 -0,03 0,13 0,00 -0,15 0,26 0,23
Naive Kaplan-Meier 0,00 018 011 000 045 024 001 0,19 011 000 048 024 001 019 0,11 001 044 024
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,18 011 000 046 023 001 0,19 011 001 049 023 001 020 0,10 005 045 022
(o%,7%) = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,17 009 000 045 023 0,00 018 0,09 001 048 023 0,00 019 009 005 045 022
Peto-quintile 0,00 0,17 0,10 0,00 040 0,21 -0,02 0,18 0,10 -0,06 042 0,21 -0,02 0,19 0,11 -0,15 043 0,23

Un mode¢le a effets fixes est utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de Peffet traitement (=log(HR)); a: hétérogénéité du risque de base; T2: hétérogénéité de Ieffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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4.3. Mise en perspective des résultats de I’étude de cas Meta-Analysis of

Radiotherapy in Lung Cancer

Les résultats de I'étude de simulation permettent de mieux appréhender les résultats
obtenus dans Iétude de cas avec la méta-analyse sur données individuelles MAR-LC (Meta-
Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer) du Chapitre 3.

Le hazard ratio global dans MAR-LC était de 0,88 (IC 95 %: [0,80; 0,97]), ce qui
correspond a un effet traitement global f = log(HR) = -0,13. L’hypothése de la proportionnalité
des risques était vérifiée globalement dans la méta-analyse MAR-LC (p = 0,91) d’apres la
méthodologie de Wei et al. (Wet ez 4/, 2015). 11 n’y avait pas d’hétérogénéité significative de I'effet
du traitement entre les essais (Q-Cochran p = 0,37, I* = 8%) et nous avions donc utilisé un
mode¢le a effets fixes pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-
quintile. Au vu de ces éléments, les résultats obtenus dans le Chapitre 3 sont a comparer avec les
résultats de I’étude de simulation, avec la proportionnalité des risques et l'utilisation d’un mod¢le
a effets fixes, décrits dans le Tableau 4.6. Plus précisément, les résultats les plus comparables sont
ceux donnés pour un effet traitement modéré (8 = -0,2) et pour le scénario avec une tres faible

Z = 72 = 0,01) qui correspondent au

hétérogénéité de leffet traitement et du risque de base (o
premier bloc horizontal du Tableau 4.6.

De plus, le risque de déces de base était plus élevé dans la méta-analyse MAR-LC avec
une médiane de survie globale de 1,2 an, comparé au risque de base défini dans I’étude de
simulation avec une médiane de survie égale a 5 ans. L’horizon temporel dans MAR-LC était t* =
5 ans, ce qui correspondait a un temps ou seuls 10 % des patients dans MAR-LC étaient encore
vivants. Les risques de base étant différents entre ces deux études, les résultats de estimation du
bénéfice de survie restreint dans MAR-LC a t* = 5 ans doivent donc étre comparés a ceux
obtenus dans I’étude de simulation a t* = 10 ans, ou environ 20 % des patients étaient encore

vivants, plutdt qu'a ceux obtenus a 5 ans qui était la médiane de survie simulée avec 50 % de

patients encore vivants.

Nous avons ainsi résumé dans un méme tableau, les résultats de I’étude de cas extraits du
Tableau 3.3 et ceux de I’étude de simulation extraits du Tableau 4.6. Afin de pouvoir comparer

directement les résultats de ces deux études, nous avons exprimé les bénéfices de survie en mois.
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Tableau 4.7 - Estimation du bénéfice de survie restreint et de son erreur-type selon les différentes

méthodes étudiées dans ’étude de cas et dans I’étude de simulation

Etude de simulation
Etude de cas MAR-LC
(B =-0,2 et o2=1%= 0,01)

t" =5ans
Méthode d’estimation t"=10ans
rmstD moyen rmstD moyen
Erreur-type Erreur-type
(en mois) (en mois) _
du rmstD* _ du rmstD*
[IC 95 %]° [IC 95 %]*
Peto-quintile 1,7 10,45 3,1] 0,7 0,1 [1,1;11,0] 2,5
Naive Kaplan-Meier 2,210,6 5 3,7] 0,8 7,0 (1,35 12,7] 2,9
Pooled Kaplan-Meier 2,310,7; 3,8] 0,8 7,1 (1,6 5 12,0] 2,8
Pooled Exponentiel 2,510,7; 4,2 0,9 7,1 [1,5;12,0] 2,9

¥ 1C 95% et erreur-type estimés a ’aide d’un bootstrap non-paramétrique avec 1 000 échantillons

£ 1C 95% et erreut-type basés sur erreur-type moyenne estimée a I'aide des 1 000 méta-analyses

simulées

Lorsque 'on compare les résultats issus de I’étude de cas et ceux de I’étude de simulation,
nous pouvons tout d’abord remarquer que les quatre méthodes peuvent étre classées dans le
méme ordre croissant en termes d’estimation du bénéfice de survie restreint et de son erreur-type.
Ainsi, la méthode Peto-quintile se démarque des trois autres méthodes d’estimation : le bénéfice
de survie restreint et son erreur-type estimés par cette méthode sont inférieurs a ceux des autres
méthodes. On retrouve dans Iétude de cas, le fait que le bénéfice de survie restreint de la
méthode Peto-quintile est plus faible que celui des autres méthodes, bien que cette différence soit
non statistiquement significative, puisque les intervalles de confiance se chevauchent entre les
quatre méthodes.

Les trois autres méthodes donnent des résultats similaires entre elles que ce soit pour
I’étude de cas ou pour Iétude de simulation. La seule différence que nous pourrions noter est
entre les méthodes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel pour I’étude de cas (2,3 mois

contre 2,5 mois), alors que les résultats pour I’étude de simulation étaient identiques (7,1 mois).
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L’étude de simulation semble donc infirmer la surestimation du rmstD(t*) et de son erreur-type
par la méthode Pooled Exponentiel par rapport a la méthode Pooled Kaplan-Meier, ce qui était
suggéré dans Pétude de cas du Chapitre 3. Néanmoins cette différence est légere et peut
s’expliquer par un probleme d’adéquation (fif en anglais) du modcéle exponentiel aux données.
Dans I’étude de simulation, les données étaient simulées a I'aide d’une distribution exponentielle,
le modele exponentiel était donc par nature le meilleur candidat parmi les différents modeles de
survie paramétriques. Dans I’étude de cas sur la méta-analyse MAR-LC, le mode¢le exponentiel
semblait bien correspondre a la distribution des données de survie dans chaque essai d’apres les
tests du rapport de vraisemblance effectués par rapport a un modele de Weibull. Cependant, un
modele paramétrique plus flexible tel que le modéle Gamma ou log-normal aurait pu étre plus
approprié pour certains essais. Cela peut expliquer la 1égere différence entre ces deux méthodes a
la fois dans I'estimation du rmstD(t*), mais aussi dans I'estimation de son erreur-type, différence
que l'on peut également étudier graphiquement pour chacun des essais d’apres le forest-plot de la
Figure 3.4. Concernant lerreur-type du rmstD(t*), une autre explication a la différence
d’estimation entre les méthodes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel serait que Perreur-

type était estimée par bootstrap dans I'étude de cas et analytiquement dans I’étude de simulation.

4.4. Discussion

Dans cette étude de simulation, nous avons comparé quatre méthodes pour estimer le
bénéfice de survie restreint rmstD(t*) a partir d’'une méta-analyse sur données individuelles
(MADI) a travers différents scénarios étudiant plusieurs parametres clé en méta-analyse.

Nous avons montré que la méthode Pooled Kaplan-Meier était treés rarement biaisée, a
I'exception d’un 1éger biais dans le cas de risques non-proportionnels avec un temps de restriction
a 10 ans. De méme, la méthode Naive Kaplan-Meier était non biaisée pour tous les scénarios
envisagés, tandis que la méthode Pooled Exponentiel présentait un léger biais avec des risques
non-proportionnels a t* = 10 ans, et un biais plus important a t* = 5 ans. Enfin, la méthode
Peto-quintile sous-estimait le rmstD(t*), a 'exception d’une estimation a t* = 5 ans dans le cas
de non-proportionnalité des risques.

En présence d’une forte hétérogénéité de l'effet traitement, seules les méthodes Pooled
Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel avec un modéle a effets aléatoires de DerSimonian-Laird
estimaient correctement lerreur-type du rmstD(t"), puisque pour ces méthodes lerreur-type

moyenne était égale a Uerreur-type empirique.
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La méthode Naive Kaplan-Meier, n’offrant pas la possibilité de tenir compte de
Ihétérogénéité de Deffet traitement, sous-estimait lerreur-type du rmstD(t™) en cas
d’hétérogénéité meéme faible de leffet traitement (Figure 4.3 et Figure 4.4). Cette méthode n’était
pas biaisée dans notre étude de simulation qui comportait des essais simulés avec un ratio
d’allocation 1:1 entre les deux bras de traitement. Cependant, il est probable qu’un biais lié au
paradoxe de Simpson apparaitrait si au sein d’une méta-analyse le ratio d’allocation de certains
essais était variable et différent de 1:1.

La méthode Peto-quintile sous-estimait le rmstD(t*) dans la grande majorité des
scénarios. Dans les scénarios avec une forte hétérogénéité de l'effet traitement, la méthode Peto-
quintile, malgré I'utilisation d’un modele a effets aléatoires dans I'estimation du HR global, sous-
estimait 'erreur-type du rmstD(t").

La méthode Pooled Exponentiel était fortement biaisée a t* = 5 ans dans le cas de risque
non-proportionnels, ce qui était attendu puisque ces scénarios étaient simulés a I'aide d’un modele
exponentiel par morceaux (Figure 4.4-A et Tableau 4.2).

Par conséquent, parmi les méthodes étudiées dans cette étude de simulation, la méthode
Pooled Kaplan-Meier — avec un modcle a effets aléatoires de DerSimonian-Laird pour agréger les
rmstD;(t*) estimés dans chacun des essais — ¢était la méthode présentant les meilleures
performances pour estimer le bénéfice de survie restreint a partir d’'une méta-analyse sur données
individuelles. Cette méthode permettait d’obtenir le meilleur compromis en termes de biais
moyen et d’erreur-type pour estimer le rmstD(t*) a travers les scénarios investigués dans notre
¢tude de simulation. Clest cette méthode que nous avons privilégi¢e dans les trois exemples

d’utilisation du bénéfice de survie restreint a partir de MADI décrits dans le chapitre suivant.
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Chapitre 5. Estimation du bénéfice de survie :

application a trois méta-analyses sur données
individuelles MAC-NPC 1, MAC-NPC 2 et RTT-
SCLC

Dans ce chapitre, nous présentons trois exemples de méta-analyses sur données
individuelles (MADI) pour lesquelles nous avons estimé le bénéfice de survie restreint. Les deux
premiers exemples correspondent a la Meta-Analysis of Chemotherapy in Nasopharynx Carcinoma
(MAC-NPC 1 ; (Baujat ez al., 2000)) et sa version actualisée MAC-NPC 2 (Blanchard ez /., 2015).
Ces deux méta-analyses ont déja été publiées, et avaient choisi un bazard ratio (HR) global estimé
par un modele a effets fixes comme mesure de Peffet traitement dans 'analyse princeps. En
analyse secondaire, nous avons estimé le HR global par un modeéle a effets aléatoires et avons
également estimé le bénéfice de survie restreint (rmstD(t*)) pour MAC-NPC 1 et MAC-NPC 2
avec les quatre méthodes étudiées dans les simulations (Lueza e al, 2016b). Le troisiéme
exemple, RadioTherapy Timing in Small-Cell Lung Cancer RTT-SCLC) est une MADI originale pour
laquelle P'analyse princeps a été réalisée a l'aide a la fois du HR et du rmstD(t*) estimé par la

méthode Pooled Kaplan-Meier.

5.1.  Meta-Analysis of Chemotherapy in Nasopharynx Carcinoma (MAC-
NPC 1 et MAC-NPC 2)

Nous avons illustré les quatre méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint
rmstD(t"), précédemment étudiées dans le Chapitre 4, a partir des données individuelles de la
méta-analyse Meta-Analysis of Chemotherapy in Nasopharynx Carcinoma (MAC-NPC 1) et de sa
version actualisée MAC-NPC 2. Ces deux MADI étudiaient 'ajout de la chimiothérapie (CT) a la
radiothérapie (RT) dans le cancer du nasopharynx, et différaient en termes de significativité de

Peffet traitement global et d’hétérogénéité de leffet traitement. Nous présentons les estimations
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de leffet traitement dans ces deux MADI mesuré a I'aide a la fois du bazard ratio et du rmstD(t”).
Les résultats obtenus avec le bazard ratio global estimé par un modéle a effets fixes provenaient
d’analyses antérieures a la theése et avaient été publiés dans les articles cliniques correspondant aux
méta-analyses MAC-NPC 1 et MAC-NPC 2. Dans le cadre de cette these, nous avons ré-estimé
le HR global a 'aide d’un modc¢le a effets aléatoires, et nous avons également estimé le rmstD(t™)

avec les quatre méthodes étudiées dans les simulations (Lueza ez a/, 2016b).

5.1.1. Résultats de Panalyse princeps avec le hazard ratio

La méta-analyse MAC-NPC 1 incluait 1 753 patients dans 8 essais avec un suivi médian
de 6 ans, variant de 3 a 9 ans selon les essais (Baujat e# @/, 2006). Du fait du plan factoriel 2x2
d’un essai, 11 comparaisons étaient finalement inclues correspondant a un total de 1 975 patients

puisque certains patients avaient été dupliqués dans ’essai comportant un plan factoriel.

Le hazard ratio global estimé par un modcle a effets fixes était de 0,82 (IC 95 % : [0,71 ;
0,94]), indiquant une amélioration significative (p=0,006) de la survie globale avec I’ajout de la CT
a la RT comparé a la RT seule. I’hétérogénéité de 'effet traitement était significative (Q-test :
p=0,03; I*> d’Higgins = 50% ; Figure 5.1) et était expliquée par le timing de la CT. Pour tenir
compte de cette hétérogénéité, nous avons recalculé le hazard ratio global HRyp, cp o gy avec un
mode¢le a effets aléatoires de DerSimonian-Laird qui était toujours de 0,82 mais non significatif
(IC 95%: [0,66; 1,02]; p = 0,08 ; le HRyy s pricr st donné dans la Figure 5.1). Nous avons
également testé I’hypothéese globale de proportionnalité des risques a I'aide de la méthodologie
décrite par Weti et al. qui consiste a agréger les p-valeurs du test de Grambsch-Therneau estimées
pour chaque essai (Wei e al, 2015). Cette hypothese était vérifiée dans la méta-analyse MAC-
NPC 1 a un seuil de significativité de 5 % (p = 0,09).

La méta-analyse MAC-NPC 2 correspondait a la version actualisée de MAC-NPC 1 et
incluait de nouveaux essais mais également la mise a jour du suivi des essais déja inclus dans
MAC-NPC 1 pour un total de 5 028 patients inclus dans 23 comparaisons et un suivi médian de 8

ans, variant de 3 a 17 ans selon les essais (Blanchard e7 a/., 2015).

La survie globale était significativement améliorée avec I'ajout de la chimiothérapie a la
radiothérapie avec un HRyp,er o rr de 0,79 IC 95 % [0,73; 0,86 ; p<0,001) estimée par un
mode¢le a effets fixes. L’hétérogénéité de leffet traitement était moins grande dans MAC-NPC2

que dans MAC-NPC 1 (Q-test : p=0,09; I* = 30% ; Figure 5.4). Nous avons ré-estimé le HR
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global a 'aide d’'un modg¢le a effets aléatoires de DerSimonian-Laird : HRpr o o g = 0,79 IC 95
% : (0,70 ; 0,87] ; p<0,001 ; le HRyy  grscr €st donné dans la Figure 5.4). I’hypothese des risques

proportionnels était vérifiée globalement (p = 0,10).
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5.1.2. Résultats de P’analyse secondaire avec le bénéfice de survie restreint

Pour I'estimation du rmstD(t"), deux temps de restriction, t* = 5 ans et t* = 10 ans, ont
été retenus. Ces deux horizons étaient deux temps d’intérét clinique dans les publications de
MAC-NPC 1 et MAC-NPC 2: en effet, Blanchard et al. ont par exemple comparé les taux de
survie des deux bras de traitement a 5 et a 10 ans Nous avons utilisé les quatre méthodes
comparées dans I’étude de simulation a la fois avec un modele a effets fixes et avec un mod¢le a
effets aléatoires : Naive Kaplan-Meier, Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel, et Peto-

quintile.

Pour la méta-analyse MAC-NPC 1, le rmstD(t") variait entre les méthodes de 0,17 an a
0,23 an a t* = 5 ans, et de 0,46 a 0,55 an a t* = 10 ans (Tableau 5.1). Le rmstD(t*) n’était pas
statistiquement différent de 0 avec les méthodes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel
avec un modele a effets aléatoires (p-valeurs grisées dans le Tableau 5.1). Puisqu’il y avait une
hétérogénéité importante dans MAC-NPC 1 (I*> = 50%), un modele a effets aléatoires de
DerSimonian-Laird était le plus approprié pour agréger les rmstD(t*) estimés dans chaque essal.
En effet, comme précédemment vu dans I’étude de simulation du Chapitre 4, un modele a effets
fixes sous-estime la variance du rmstD(t*) global. Comme pour I'étude de simulation, le

rmstD(t") et sa variance estimés a t* = 10 ans étaient plus grands qu’a t* = 5 ans (Tableau 5.1).

Pour la méta-analyse MAC-NPC 2, le rmstD(t*) variait entre les méthodes de 0,17 a 0,21
an a t* = 5 ans et de 0,53 a 0,59 an a t* = 10 ans (Tableau 5.1). Le rmstD(t") était
significativement différent de O et en faveur de la combinaison radiothérapie plus chimiothérapie
(RT+CT) pour toutes les méthodes. En comparaison avec les résultats de la méta-analyse MAC-
NPC 1, pour toutes les méthodes, 'erreur-type du rmstD(t™) était plus petite dans MAC-NPC 2,
avec un rmstD(t*) similaite. Ces résultats étaient cohérents avec ceux de I’étude de simulation,

puisqu’il y avait plus d’essais et un plus grand nombre global de patients dans MAC-NPC 2.

Dans la suite de cette section, nous avons retenu comme méthode de référence pour
estimer le rmstD(t*) global la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modele a effets aléatoires,
qui présentait le meilleur compromis en termes de biais moyen et d’erreur-type dans notre étude

de simulation.
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Tableau 5.1 - Résultats des méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint dans les méta-analyses MAC-NPC 1 et MAC-NPC 2.

MAC-NPC 1 MAC-NPC 2
Modéle a

Méthodes t* =5 ans t* =10 ans t" =5 ans t* =10 ans
deux étapes

rmstD ET p-valeur rmstD ET p-valeur rmstD ET p-valeur rmstD ET p-valeur

Naive Kaplan-Meier 0,20 0,08 0,008 0,51 0,19 0,006 0,17 004 <0001 054 011 <0,001
Pooled Kaplan-Meier 0,17 011 0,106 0,49 028 0,081 0,20 005 <0001 0,59 013 <0,001
Effets aléatoites  Pooled Exponentiel 0,17 0,09 0,076 0,51 029 0,078 0,17 003 <0001 055 011 <0,001
Peto-quintile 0,23 0,09 0,007 0,55 022 0,011 021 004 <0001 059 012 <0,001
Pooled Kaplan-Meier 0,20 0,07 0,005 0,52 0,18 0,004 0,18 004 <0001 059 0,10 <0,001
Effets fixes Pooled Exponentiel 0,18 0,06 0,003 0,55 0,18 0,002 0,17 003 <0001 0,56 009 <0,001
Peto-quintile 0,20 0,07 0,006 0,46 0,16 0,004 0,18 004 <0001 053 009 <0,001

MAC-NPC: Meta-Analysis of Chemotherapy in Nasopharynx Carcinoma; rmstD: bénéfice de survie restreint; ET: erreur-type; 7 horizon temporel.
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Les Figure 5.1 et Figure 5.2 représentent les forests plots respectivement des hazgard ratios
et des bénéfices de survie restreints a t* = 10 ans estimés pour chaque essal et globalement par
un modele a effets aléatoires de DerSimonian-Laird (DerSimonian & Laird, 1986) pour la méta-
analyse MAC-NPC 1. Les HR donnés dans la Figure 5.1 ont été recalculés par rapport a ceux
donnés dans le paragraphe 5.1.1 en prenant cette fois-ci comme référence la combinaison
RT+CT. Ainsi, un HR > 1 ou un rmstD(t*) > 0 illustre la supériorité du bras RT+CT par
rapport au bras RT.

Essai Hazard ratio HR [IC 95 %]
PWH-88 | . | 08[04,16]
AOCOA : | 1,0[0,7,1,5]
VUMCA-89 —I— 1,0008,13]
Japan-91 : = | 1,3[0,7,2,5]
INT-0099 [ = | 22[15,32]
PWHQEH-94 [ = | 1,4[1,0,1,9]
QMH-95Conc 1,0004,22]
QMH-95Conc+ [ | 23[1,1,5,0]
TCOG-94 [ » | 1,1[0,7,1,8]
QMH-95Ad] | | 06[0,3,1,3]
QMH-95Ad}+ | = 15[06,34]
Total ‘ 1,22[0,98,1,51]
Hétérogéneité: p = 0,03, I? = 50% En faveur de RT i En faveur de RT+CT
| | | | : | | | |
0.2 0.4 06 08 1.0 15 20 3.0 5.0

Figure 5.1 - Forest-plot des hazard ratios (RT contre RT+CT) avec un modele a effets aléatoires
pour la méta-analyse MAC-NPC 1.
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Légende des Figure 5.1 et Figure 5.2:

International Nasopharynx Cancer Study Group;

restreint; RT: Radiothérapie; TCOG: Taiwan Cooperative Oncology Group;

Adj: RT vs. RT + CT adjuvante; Adj+: RT + CT concomitante vs. RT + CT concomitante +
CT adjuvante; AOCOA: Asian-Oceanian Clinical Oncology Association; Conc: RT vs. RT +
CT concomitante; Conc+: RT + CT adjuvante vs. RT + CT adjuvante+ CT concomitante;
CT: Chimiothérapie; HR: Hazard ratio du risque de déces du bras RT vs. RT+CT; IC 95 %:
Intervalle de confiance a 95 % ; INT: Intergroup study; PWHQMH: Prince of Wales
Hospital, Queen Mary Hospital; QMH: Queen Mary Hospital; rmstD: bénéfice de survie
VUMCA:

Essai Bénéfice de survie restreint rmstD [IC 95 %]
PWH-88 08[-27.12]
AOCOA : | 0,0[-1,0,09]
VUMCA-89 = 1 - 010-08,1,0]
Japan-91 : - | 08[-08,24]
INT-0099  22[12,33]
PWHQEH-94 = | 07[-0,1,15]
QMH-95Conc . = -02[-1,7,1.2]
QMH-95Conc+ : . | 16[0,1,30]
TCOG-94 : . | 0,7[-05,20]
QMH-95Adj : . i -1,1[-26,04]
QMH-95Adj+ | : 0,7[-07,20]
Total ‘.. 0,49 [-0,06, 1,03 ]

Hétérogéneité: p = 0,02, 17 = 54%

En faveur de RT

En faveur de RT+CT

[
-3.0
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-2.5
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Figure 5.2 - Forest-plot des bénéfices de survie restreints a t* = 10 ans, exprimés en année et

estimés avec la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modele a effets aléatoires

pour la méta-analyse MAC-NPC 1.
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Dans MAC-NPC 1, nous pouvons remarquer que pour chaque essai, la significativité et le
sens de I'effet traitement étaient similaires que Peffet traitement fGt mesuré a 'aide du HR (Figure
5.1) ou du rmstD(t* = 10) (Figure 5.2). De méme, avec ces deux mesures l'effet traitement
global indiquait une diminution du risque de déces (HRyy ¢ prscr = 1,22 = 1/0,82; IC 95 % :
(0,98 ; 1,51]) ou une augmentation de la survie moyenne restreinte a 10 ans (rmstD(t* = 10) =
0,49 ; IC 95 % : [-0,06 ; 1,03]), en faveur du bras RT+CT. Dans les deux cas l'effet du traitement
global était non significatif a un seuil de 5 % avec une p-valeur qui valait 0,08 pour a la fois le HR

et le rmstD(t").

Afin de s’affranchir du fait que le rmstD(t") s’interpréte relativement a 'horizon t*,
certains auteurs ont proposé 'utilisation du bénéfice de survie restreint relatif, noté rmstRD(t™)
(pour relative difference in restricted mean survival time) (Royston & Parmar, 2011; Zhao ez al., 2012; Wei
et al., 2015). Le rmstRD(t") est présenté en termes relatifs comme un pourcentage de t* et est

défini par :
rmstRD(t*) = rmstD(t*)/t” (5.1)

Pour un effet traitement bénéfique (rmstD(t*) > 0), le rmstRD(t") varie entre 0 et 1 et
sinterprete comme un pourcentage égal a Pespérance de vie gagnée grace au traitement
expérimental par rapport a I'espérance de vie maximale possible. Sa variance est estimée par

Var[rmstD(t*)]/(t)2.

La Figure 5.3 représente le bénéfice de survie restreint global (panel A) et le bénéfice de
survie restreint relatif (panel B) estimés dans MAC-NPC 1 par la méthode Pooled Kaplan-Meier
avec un modele a effets aléatoires de DerSimonian-Laird en faisant varier ’horizon temporel t*.
La courbe noire représente le bénéfice de survie restreint (relatif) comme fonction de ’horizon
temporel t* et la droite horizontale en pointillée indique I'absence d’effet traitement (rmstD(t*)
= 0 ou rmstRD(t*) = 0). Les droites verticales rouges correspondent aux horizons temporels 5

et 10 ans et la zone grisée correspond a la région de confiance a 95% point par point.

La Figure 5.3-A montre que le bénéfice de survie restreint augmentait lorsque ’horizon
temporel t* augmentait, indiquant un prolongement de leffet bénéfique du traitement
expérimental RT+CT méme apres 5 ans. La Figure 5.3-B montre que le bénéfice de survie
restreint relatif augmentait les 10 premieres années et semblait se stabiliser autour de 5 % apres
10 ans. A noter que ni le rmstD(t*), et donc par définition ni le rmstD(t*), n’étaient

significativement différents de O pour t* € [0-10] ans.
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Figure 5.3 - Bénéfice de survie restreint (panel A) et bénéfice de survie restreint relatif (panel B)

exprimés comme fonction de I’horizon temporel t* dans la méta-analyse MAC-NPC 1.

Légende de la Figure 5.3 :

MAC-NPC: Meta-Analysis of Chemotherapy in Nasopharynx Carcinoma; rmstD: bénéfice de

survie restreint ; rmstRD: bénéfice de survie restreint relatif

Le rmstD(t*), exprimés en années, et le rmstRD(t*) sont estimés a I'aide de la méthode

Pooled Kaplan-Meier avec effets aléatoires.
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Nous avons également comparé les estimations de leffet traitement obtenues avec le
hazard ratio ou le bénéfice de survie restreint a t* = 10 ans pour la méta-analyse actualisée MAC-
NPC 2. Les Figure 5.4 et Figure 5.5 représentent les forests plots respectivement des HR et des
rmstD(t" = 10) estimés pour chaque essai et globalement par un mode¢le a effets aléatoires de
DerSimonian-Laird (DerSimonian & Laird, 1986) pour MAC-NPC 2. Similairement, a la méta-
analyse MAC-NPC 1, les hazard ratios donnés dans la Figure 5.4 ont été recalculés par rapport a
ceux donnés dans le paragraphe 5.1.1 en prenant cette fois-ci comme référence la combinaison
RT+CT. Ainsi, un HR > 1 ou un rmstD(t*) > 0 illustre la supériorité du bras RT+CT par
rapport au bras RT.

Pour la plupart des essais de MAC-NPC 2, la significativité et le sens de I'effet traitement
¢taient similaires que Peffet traitement fat mesuré a 'aide du HR (Figure 5.4) ou du rmstD(t" =

10) (Figure 5.5). Il y avait cependant trois essais qui faisaient exception :

e lessai PWHQEH-94 pour lequel le HR n’était pas significatif (HR = 1,2 ; IC 95 % : [0,9 ;
1,6]) mais le rmstD(t* = 10) I’était rmstD(t* = 10) = 0,8 an [0,0 ; 1,5])

e les essais NPC-9901 et Guangzhou 2002-01 pour lesquels le HR était significatif (HR =
1,4 1,05 1,9] et HR = 1,5 [1,0 ; 2,1]) mais pas le rmstD(t* = 10) rmstD(t* = 10) = 0,5
an [-0,2; 1,3] et rmstD(t* = 10) = 0,6 an [-0,3 ; 1,5]).

Avec ces deux mesures leffet traitement global reflétait une diminution du risque de
décés (HRyy o prscr = 1,26 = 1/0,79 5 IC 95 % : [1,13 ; 1,41]) ou une augmentation de la survie
moyenne restreinte a 10 ans (rmstD(t* = 10) = 0,59 an ; IC 95 % : [0,34 ; 0,84]), en faveur du
bras RT+CT. Dans les deux cas, leffet du traitement global était significatif a un seuil de 5 %

avec une p-valeur qui était inférieure a 0,001 pour a la fois le HR et le rmstD(t™).

Léoende des Figure 5.4 et Figure 5.5 :

Adj: RT vs. RT + CT adjuvante; Adj+: RT + CT concomitante vs. RT + CT concomitante +
CT adjuvante; AF: Fractionnement accéléré; AOCOA: Asian-Oceanian Clinical Oncology
Association; CF: Fractionnement conventionnel; Conc: RT vs. RT + CT concomitante;
Conc+: RT + CT adjuvante vs. RT + CT adjuvante+ CT concomitante; CT: Chimiothérapie;
HeCOG: Hellenic Cooperative Oncology Group; HR: Hazard ratio du risque de décés du bras
RT vs. RT+CT; IC 95 %: Intervalle de confiance a 95 % ; INT: Intergroup study; NPC:
NasoPharyngeal Carcinoma; PWHQMH: Prince of Wales Hospital, Queen Mary Hospital;
QMH: Queen Mary Hospital; rmstD: bénéfice de survie restreint exprimé en années; RT:
Radiothérapie; SQNP: Singapore Naso-Pharynx; TCOG: Taiwan Cooperative Oncology
Group; VUMCA: International Nasopharynx Cancer Study Group;
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Essai Hazard ratio HR [IC 95 %]
PWH-88 . | 0,8[04,16]
AOCOA | | 1,0[0,7,15]
VUMCA-89 | I — 1,0[08,13]
Japan-91 | 'y | 1,3[0,7,25]
INT-0099 | - | 20[14,28]
PWHQEH-94 T S— 12[08,16]
QMH-95Conc ; | 1,0[0,6,1,7]
QMH=-95Conc+ | . | 16[0,9,29]
TCOG-94 : = | 1,1[0,7,1,5]
QMH-95Adj | . | 0,9[05,16]
QMH-95Adj+ : . | 1,5[0,8,28]
HeCOG : | 1,0[0,6,1,7]
NPC-9901 = | 1,4[1,0,19]
NPC-9902CF : . | 1,0[0,6,19]
NPC-9902AF e . | 20[1,1,36]
SQNPO1 | - | 1,5[01,0,2.1]
NPCO08 | i | 1,6[07,34]
Guangzhou 2001 } : = | 1,9[1,1,3.2]
Guangzhou 2002-01 } E = | 1,5[1,0,2,1]
Guangzhou 2002-02 : . | 1.1[08,15]
Guangzhou 2003 E | = 29[1,5,57]
Guangzhou 2006 } i—. | 1,3[0,8,2,1]
VUMCA-95 oom 1,1[09,15]
Total ‘ 1,26 [1,13,1,41]
Hétérogéneité: p = 0,09, I = 30% i
En faveur de RT , En faveur de RT+CT
I [ I : I I [ |
0.4 06 08 1.0 15 20 3.0 5.0

Figure 5.4 - Forest-plot des hazard ratios (RT contre RT+CT) avec un modele a effets aléatoires

pour la méta-analyse MAC-NPC 2.
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Essai Bénéfice de survie restreint rmstD [IC 95 %]
PWH-88 | | ~0,8[-2,7,12]
AOCOA | o | 0,0[-1,0,0,9]
VUMCA-89 - | 0,1[-08,1,0]
Japan-91 : E | 0,8[-0,8,24]
INT-0099 : 23[12,33]
PWHQEH-94 i = | 0,8[ 0,0,1,5]
QMH-95Conc | s : | 00[-1,2,1.2]
QMH-95Conc+ } E | 1,2[ 0,0,2,5]
TCOG-94 } » : | 01[-1,1,13]
QMH-95Adj | . | -0,5[-1,9,08]
QMH-95Adj+ | . | 0,7[-04,1,8]
HeCOG : : 01[-1,3,14]
NPC-9901 | .: | 0,5[-0,2,1,3]
NPC-9902CF : . | 02[-1,1,186]
NPC-9902AF | E . 1,4[ 0,1,27]
SQNPO1 : a 1,2[ 0,2,2,1]
NPC008 { : » 1,5[-0,1,3,1]
Guangzhou 2001 | I = 1,5[0,2,2,8]
Guangzhou 2002-01 } E- | 06[-0,3,1,5]
Guangzhou 2002-02 | ] : | 0,0[-0,6,0,7]
Guangzhou 2003 I—i—I—| 09[ 0,3,14]
Guangzhou 2006 } -i | 0,5[-0,3,1,3]
VUMCA-95 : = | 04[-04,1,1]
Total ‘ 0,59[0,34,0,84]
Hétérogenéité: p = 0,11, 12 = 28%
En faveur de RT ! En faveur de RT+CT
[ I [ [ I [ [ : [ I [ I I |
-30 -25 -20 -15 -10 -05 0. 0.5 1.0 1.5 2.0 25 3.0 3.5

Figure 5.5 - Forest-plot des bénéfices de survie restreints a t* = 10 ans, exprimés en année et

estimés avec la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modcle a effets aléatoires

pour la méta-analyse MAC-NPC 2.
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5.1.3. Conclusion des méta-analyses MAC-NPC 1 et MAC-NPC 2

Nous avons estimé le bénéfice de survie restreint a 5 et a 10 ans dans deux méta-analyses
sur données individuelles (MADI) et avons comparé les estimations de I'effet traitement a l'aide
du hazard ratio et du rmstD(t"). Ces deux mesures donnaient des estimations tres proches pour
tous les essais et pour P'estimation de Peffet traitement global, ce qui s’explique principalement
par le fait que ’hypothese des risques proportionnels était vérifiée dans chacun des essais de

MAC-NPC 1 et de MAC-NPC 2.

Le rmstD(t") global estimé par la méthode de Pooled Kaplan-Meier avec un mode¢le a
effets aléatoires était de 0,49 an (IC 95 % : [-0,06 ; 1,03], p=0,08) dans MAC-NPC 1 et de 0,59 an
(IC 95 % : 0,34 ; 0,84], p<0,001) dans la version actualisée MAC-NPC 2. En d’autres termes,
dans MAC-NPC 2, I'ajout de la chimiothérapie a la radiothérapie prolonge la survie moyenne
restreinte a 10 ans de 7,1 mois (IC 95% : [4,1 ; 10,1]). Nous pensons que I'interprétation clinique
du rmstD(t*) est plus intuitive que celle du hazgard ratio global égal a 0,79 (IC 95 % : [0,70 ; 0,87])
ou que celle dérivée de la différence des taux de survie a 5 ans égale a 6,3% en faveur du bras

avec chimiothérapie (IC 95 % : [3,5 ; 9,1]) (Blanchard ez a/., 2015).

Il est a noter que dans ces deux MADI, 'hétérogénéité entre les rmstD;(t*) estimés dans
chaque essai était semblable a celle entre les HR;. Pour MAC-NPC 1, I'hétérogénéité était
similaire avec la p-valeur du test Q de Cochran égale a 0,03 et I'I*> d’Higgins égal a 50 % pour le
HR (Figure 5.1), comparés a p = 0,02 et I* = 54 % pour le rmstD(t* = 10) (Figure 5.2). Les
valeurs d’hétérogénéité étaient également semblables entre les deux mesures dans MAC-NPC 2,
avec p= 0,09 et I* = 30 % pour le HR (Figure 5.4) contre p = 0,11, I*> = 28 % pour le
rmstD(t* = 10) (Figure 5.5).

Dans la section suivante, nous présentons les résultats d'une MADI que nous avons
réalisé a Gustave Roussy et pour laquelle I'analyse de la survie globale, qui était le critere de
jugement principal, a été faite avec a la fois le hagard ratio (mesure principale) et le bénéfice de

survie restreint (mesure secondaire).
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52. RadioTherapy Timing in Small-Cell Lung Cancer (RTT-SCLC)

La méta-analyse sur données individuelles RTT-SCLC (RadioTherapy Timing in Small-
Cell Lung Cancer) s’intéressait au timing de la radiothérapie (RT) thoracique dans le traitement du
cancer bronchique a petites cellules non métastatique. En effet, 'association de la RT a une
chimiothérapie (CT) est devenue le traitement standard dans cette pathologie (Pignon e al, 1992;
Van Meerbeeck e al., 2011), cependant le timing optimal de la RT par rapport a la CT est
toujours débattu. Plusieurs méta-analyses sur données publiées ont étudié cette question, mais
aucune n’a pu conclure en faveur soit d’'une RT précoce, initiée dans les 8 premiéres semaines
apres le début de la chimiothérapie, ou d’une RT tardive (Fried ez a/., 2004; Spiro et al., 2006; Pijls-
Johannesma ez al, 2007). Une méta-analyse a cependant suggéré que la RT précoce serait plus
efficace lorsque tous les cycles de CT prévus par le protocole étaient administrés (Spiro ef al.,
2000), ce qui impliquerait que la question du timing optimal de la RT ne pourrait étre abordée
qu’en étudiant également la compliance a la CT pour chaque patient. De telles informations ne
pouvant étre connues qu’a I'aide des données individuelles des patients, nous avons donc réalisé
une méta-analyse sur données individuelles (MADI) avec comme objectif de définir la meilleure
approche pour combiner la RT thoracique a la CT. L’originalité de cette MADI est que la survie
globale, qui était le critere de jugement principal, a été analysée a la fois avec le hagard ratio

(mesure principale) et avec le bénéfice de survie restreint (mesure secondaire).

5.2.1. Sélection des essais et stratégie de recherche

Afin d’etre éligibles, les essais devaient comparer deux timings de RT thoracique, précoce
ou tardive, chez des patients atteints d’un cancer bronchique a petites cellules non métastatique et
traités par chimio-radiothérapie. La RT était définie comme précoce si elle était initiée dans les 8

. . R . . . e e e, &me .
premicres semaines apres la randomisation, et comme tardive si initiée lors de la 9™ semaine ou
au-dela. Les essais comparant deux durées de traitement par RT, i.e. une RT courte contre une
RT longue, avec au moins une différence d’au moins 2 semaines entre les bras étaient également
éligibles. Nous utiliserons le terme de RT expérimentale pour les bras avec une RT précoce ou

courte, et le terme de RT controle pour les bras avec une RT tardive ou longue.

Les essais devaient également avoir commencé apres 1969, s’étre terminés avant
décembre 20006, et étre correctement randomisés. Le protocole de CT prévu (drogue, dose,
nombre de cycle) devait étre le méme dans les deux bras, mais les modalités de RT pouvaient

varier. L.a dose totale de RT devait étre d’au moins 30 Gray (Gy). La radiothérapie par
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orthovoltage était un critere d’exclusion. Les patients éligibles devaient avoir un score d’état
général défini par TOMS (Organisation Mondiale de la Santé) ou un autre score équivalent,

compris entre 0 et 1, et devaient ne pas avoir recu de traitement préalable pour leur cancer.

Afin de limiter le biais de publication, nous avons recherché a la fois les essais publiés et

non publiés, sans restriction de la langue, a 'aide des sources suivantes :

e des bases électroniques : PubMed Medline et le registre centralisé d’essais controlés de la
Cochrane. La stratégie de recherche utilisée dans Medline est disponible en Annexes
(Web-Appendix 1 du manuscrit de RTT-SCLC, Figure A.1),

e des registres d’essais : UKCCCR Trials Register, ClinicalTrials.gov, Physicians Data Query
Protocols et le Cutrent Controlled Trials 'metaRegister’ of controlled trials,

e une recherche manuelle dans les proceedings de conférences (ASCO, WLCC, ESMO,
ECCO) et la bibliographie des essais et revues d’essai déja identifiés,

e les investigateurs des essais inclus dans la méta-analyse RTT-SCLC a qui nous avons

demandé de compléter la liste provisoire des essais.

Une premicre recherche avait été réalisée sur PubMed MEDLINE le 11 janvier 2007 et
avait abouti a 905 résultats, auxquelles s’ajoutent 138 références provenant d’autres sources
décrites au-dessus. Le flow-chart de la Figure 5.6 décrit ces 1 043 références. Une recherche
actualisée a été réalisée le 21 février 2014, conduisant a 1 285 résultats sur Pubmed (Web-Appendix
7 du manuscrit de RTT-SCLC, Figure A.1). Un seul nouvel essai a été considéré comme éligible a
notre méta-analyse et a été inséré dans une analyse de sensibilité avec le HR extrait de la

publication (Sun et al., 2013).
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ECRs potentiellement éligibles, identifiés et analysés avec titre
et abstract (n=1 043 references)

.| ECRs exclus a cause de doublons, d'absence de randomisation
sur le bras de traitement, de radiothérapie cérébrale (n=1 029)

Y

ECRs avec publication evaluée en détail (n=14)

ECRs exclus (n=2)
- Méme timing de radiothérapie dans les deux bras (n=1)
- Orthovoltage utilisé pour certains patients (n=1)

v

Y

ECRs appropriés pour étre inclus dans la méta-analyse (n=12)

.| ECR exclu de la méta-analyse pour cause de
"| données perdues (n=1)

\ 4

Impossibilité de contacter les investigateurs (n=2)

A4

ECRs inclus dans la méta-analyse (n=9)

Figure 5.6 - Flow-chart des essais inclus dans la méta-analyse RTT-SCLC

Légende de la Figure 5.6 :

ECR: Essai controlé randomisé ; RTT-SCLC: RadioTherapy Timing in Small-Cell Lung Cancer.

5.2.2. Résultats : analyse princeps avec le hazard ratio et le bénéfice de survie

restreint

Douze essais incluant 2 688 patients étaient éligibles pour notre méta-analyse RTT-SCLC.
Nous n’avons pas pu récupérer les données de trois essais : I'un pour cause de données perdues
et les deux autres par faute de contact avec les investigateurs (Figure 5.6). Les caractéristiques de

ces trois essais sont décrites en Annexes du manuscrit (Tableau S2, Figure A.1).

Finalement, nous avons récupéré les données individuelles concernant 9 essais et 2 305
patients, correspondant a 86% du nombre total de patients éligibles : ces 9 essais sont décrits
dans le Tableau 5.2. Le suivi médian était de 10 ans, variant de 5 a 17 ans selon les essais. La

distribution des caractéristiques des patients entre les deux bras de RT était comparable.
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Tableau 5.2 - Description des essais inclus dans la méta-analyse RTT-SCLC
. Période Débutdela  Dose RT / Nb fraction / Durée Nbde = Suivi
Essais ”: . S Nb cycles CT patients  médian
d’inclusion radiothérapie totale . . .
randomisés (années)
CALGB8083 1981-84  Exp:Jour 1 50Gy /241t /5s 26 cycles environ 292 17,2
Cont: Jour 64 Exp : 2 cycles pendant RT, jusqu’a 24 cycles apres RT
Cont : 3 cycles avant RT, 2 cycles pendant RT, jusqu’a 21 cycles
apres RT
BR.6 1985-88  Exp: Jour 22 40Gy /15ft /3 Exp : 6 cycles (1 avant RT, 1 pendant RT, 332 11,2
Cont: Jour 106 4 apres RT)
Cont : 6 cycles (5 avant RT, 1 pendant RT)
CCCWFUG62286  1987-92  Exp*: Jour 1 Exp*:50 Gy /25ft /5 Exp*: 6 cycles (2 pendant RT, 4 apres RT) 114 17,3
Cont*: Jour 8 Cont*:20 Gy / 8fr / 2s + Cont* : 6 cycles (3 en alternance avec RT,
pause 1 s +20Gy / 8fr /2s+  3apres RT)
pause 1s+10Gy /4fr /15
03PCL88 1988-94  Exp*: Jour 30 Exp*:50 Gy /20 fr /5 Exp*: 6 cycles (2 avant RT, 1 pendant RT, 164 6,5
Cont*:Jour 36  Cont*:20Gy /8fr/2s+ 3 apres RT)
pause 2s +20 Gy / 8 fr / 2s + Cont* : 6 cycles (2 avant RT, 2 en alternance avec RT, 2 apres RT)
pause 2s + 15Gy / 6fr /15
ECOG3588 1989-92  Deux bras : Jour 1 Exp*:45 Gy / 30 fr / 3 s bid 4 cycles (2 pendant RT, 2 apres RT) 417 13,0
Cont*:45Gy /25fr /5
EORTCO08877 1989-95  Exp: Jour 43 Exp:125Gy/5ft/1s+ Exp : 5 cycles (2 avant RT, 3 en alternance avec RT) 349 7,2
Cont: Jour 99 pause 3s + 125Gy / 5fr / 1s+  Cont: 5 cycles (5 avant RT)
pause 3s + 125Gy / 5fr / 1 s +
pause 3s + 125Gy /5t / 1s
Cont: 50 Gy /20 fr / 4
JCOGI104 1991-95  Exp:Jour 2 45 Gy / 30 fr / 3 s bid Exp : 4 cycles (1 pendant RT, 3 apres RT) 231 6,8
Cont: Jour 85 Cont : 4 cycles (4 avant RT)
LLCG93 1993-99  Exp : Jour 22 400Gy /15 /3 Exp : 6 cycles (1 avant RT, 1 pendant RT, 325 5,3
Cont: Jour 106 4 apres RT)
Cont : 6 cycles (5 avant RT, 1 pendant RT)
HeCOG9Y3 1993-99  Exp: Jour 1 45 Gy / 30 fr / 3 s bid Exp : 6 cycles (1 pendant RT, 5 apres RT) 81 11,8
Cont: Jour 57 Cont : 6 cycles (3 avant RT, 1 pendant RT,
2 apres RT)
Total 1981-1999 NA NA NA 2305 10,4
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Légende du Tableau 5.2 :

Les essais sont classés chronologiquement selon leur période d’inclusion.

bid: Radiothérapie donnée deux fois par jour; BR: Bronchus; CALGB: Cancer and Leukaemia
Group B; CCCWFU: Comprehensive Cancer Centre of Wake Forest University; Cont: RT
controle (RT tardive); Cont*: RT controle (RT longue); CT: chimiothérapie; ECOG: Eastern
Cooperative Oncology Group; EORTC: European Organisation for Research and Treatment
of Cancer; Exp: RT expérimentale (RT précoce); Exp*: RT expérimentale (RT courte); fi:
fraction; Gy: Gray; HeCOG: Hellenic Cooperative Oncology Group; JCOG: Japan Clinical
Oncology Group; LLCG: London Lung Cancer Group; PCL: Petites Cellules Limitées; RT:

Radiothérapie; s: semaine.

Plusieurs analyses de sous-groupes en fonction de caractéristiques d’essais étaient prévues
dans le protocole : la compliance a la CT entre les deux bras (similaire/différente), la dose de RT
pat fraction (< 1,8 Gy / 1,8 — 2,4 Gy / > 2,4 Gy), le type de RT (hyper-fractionnée/standard), la
durée totale de RT (>30 jours dans les 2 bras / un bras < 30 jours et un > 30 jours / < 30 jours
dans les 2 bras), la présence de CT a base de platine pendant la RT dans les deux bras
(Oui/Non), la présence de CT concurrente a la RT dans les deux bras (Oui/Non), et si la RT
était administrée de la méme facon dans les deux bras (Oui/Non). La répartition des essais selon

ces sous-groupes est donnée dans le Tableau 5.3.

Dans cette étude, un patient était défini comme compliant a la chimiothérapie s’il/elle
avait recu 100 % ou plus du nombre de cycles de CT prévus par le protocole, excepté pour I'essai
CALGB8083 pour lequel les patients ayant recu 6 cycles ou plus étaient considérés compliants.
Un essal était considéré avec une compliance différente entre les 2 bras RT expérimentale et RT
controle, si la différence entre les 2 bras de la proportion de patients compliants a la CT' était
>10% et avec une compliance similaire entre les 2 bras si la différence était <10% (Spiro e7 al,
20006). Nous n’avions pas de données individuelles ni de données publiées sur la compliance a la
CT disponibles pour I'essai CCWFU62280, cet essai était donc exclu de I’analyse en sous-groupe
sur la compliance a la CT. Trois essais (BR6, ECOG3588, JCOG9104) étaient classés comme
ayant une compliance a la CT similaire entre les bras, et avaient une proportion au moins égale a
79 % de patients compliants a la CT (Tableau 5.3). Cinq essais (CALGB8083, 03PCLSS,
EORTCO08877, LLCG93, HeCOG93) étaient classés comme ayant une compliance différente
entre les bras; pour chacun de ces essais la proportion de patients compliants a la CT était plus

faible dans le bras RT expérimentale.
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Tableau 5.3 - Répartition des essais inclus dans la méta-analyse RTT-SCLC selon les sous-groupes étudiés

Compliance ala CT Dose RT par

Durée totale

CT a base de platine

CT concurrente Méme RT dans les

Trial entre les 2 bras® fraction Type de RT de la RT pendant la RT dans dans les 2 bras 2 bras
les 2 bras

Cont: 73 :

CALGBS083 Différente 1,824 Gy Standard > 30 jours dans les Non Oui Oui
Exp: 52 deux bras
Cont: 80 < ;

BR6 Similaire > 24 Gy Standard = 30 jours dans les Oui Oui Oui
Exp: 79 deux bras

CCWFUG62286 ND 1,824 Gy Standard =30 d];’l‘jfb‘izss les No Non Non
Cont: 85 :

03PCIL.88 Différente > 2.4 Gy Standard > 30 jours dans les Non Non Non
Exp: 75 deux bras
Cont: 91 < ;

ECOG3588 Similaire <18 Gy Hyperfr Un bras = 30 jours, Oui Oui Non
Exp: 85 un > 30 jours
Cont: 90 < ;

EORTCO08877 Différente > 24 Gy Standard Un bras = ?%O Jours, Non Non Non
Exp: 80 un > 30 jours
Cont: 85 < ;

JCOG9104 Similaire <18 Gy Hyperfr = 30 jours dans les Non Non Oui
Exp: 87 deux bras
Cont: 80 < ;

LLCG93 Différente > 24 Gy Standard = 30 jours dans les Oui Oui Oui
Exp: 69 deux bras
Cont: 95 < )

HeCOG93 Différente <18 Gy Hypetfr = 30 jours dans les Oui Oui Oui
Exp: 83 deux bras

¥: Proportion de patients compliants 4 la CT: si la différence des 2 bras >10% alors ’essai est considéré avec une compliance « Différente »

CT: Chimiothérapie; Gy: Gray; Hyperfr: Hyper-fractionnée; ND: Non Disponible; RT: Radiothérapie.
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L’hypothese de proportionnalité des risques était globalement vérifiée dans la méta-
analyse a un seuil de significativité de 5 % (p = 0,16) (Wei ez al, 2015). La Figure 5.7 décrit les
HRs des 9 essais inclus dans RTT-SCLC, et le HR global estimé par un modele a effets fixes : la
RT expérimentale n’avait pas d’impact significatif sur la survie globale (HRgy 11, v rr cone = 0,99, 1C
95 % : [0,91;1,08], p=0,78). L’hétérogénéité de l'effet traitement entre les HRs estimés dans
chaque essai était significative (Q-test : p = 0,000, I*> = 63 %) et nous verrons dans le paragraphe
suivant, a travers des analyses de sous-groupes, que cette hétérogénéité pouvait étre expliquée par

différentes caractéristiques d’essais.

Nb Déces | Effectif total

Essai RTExp RTCont O-A Variance Hazard Ratio HR [IC 95 %]

CALGB8083 127/138 146/154 12,1 66,0 —*—El— 1,20 [0,94;1,53]
BR.6 146/168 149/164 -206 721 —— 0,75[0,60;0,95]
CCCWFU62286 54/57 57157 27 273 = 0,90 [0,62;1,32]
03PCL88 83/88 71176 10,1 37,9 B I == 1,30[0,95;1,79]
ECOG3588 190/211  194/206 17,5 948 % 0,83 [0,68;1,02]
EORTCO08877 166/175 161/174 153 80,3 T—E— 1,21[0,97;1,51]
JCOG2104 88/114 96117 115 453 —H—7 0,78 [0,58;1,04]
LLCG93 135/159 136/166 9,8 67,0 ﬁ—B— 1,16 [0,91;1,47]
HeCOG93 37/42 35/39 -1,3 17,6 = 0,93[0,58;1,48]

Total 1026/11521045/1153  -6,3 508,3 ’ 0,99 [0,91;1,08] p=0,78

1,0 2,0

En faveur de | En faveur de
RT Exp RT Cont

Test d'hétérogeneite: X; =216 p=0,006 I*>=63%

Figure 5.7 - Forest-plot des hazgard ratios pour la méta-analyse RTT-SCLC.
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Le HR global estimé par un modéle a effets aléatoires était également non significatif
(HRyr g vs krcone = 0,99, 1€ 95 % [0,85;1,15], p = 0,90). Le bénéfice de survie restreint global a
t* = 5 ans et estimé avec la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modele a effets aléatoires était

également non significatif et égal a -0,1 mois (IC 95 % : [-2,7 ; 2,5], p = 0,95).

Le Tableau 5.4 synthétise les résultats des analyses de sous-groupes en fonction des
caractéristiques d’essais et montre les HRs pour la survie globale selon les sous-groupes d’essais.
Pour chacun des sous-groupes, 'hétérogénéité globale peut étre divisée en hétérogénéités inter et
intra sous-groupes, comme définies dans 'équation (2.23) du Chapitre 2. Plus hétérogénéité
inter-sous-groupe est élevée, plus la caractéristique étudiée explique ’hétérogénéité globale. Dans
le Tableau 5.4 les sous-groupes d’essai sont classés par ordre décroissant d’hétérogénéité inter-
sous-groupes. Ainsi cinq caractéristiques d’essais étaient associées a un test d’interaction ou un
test de tendance significatif avec le traitement recu. Pour chacun de ces sous-groupes, une
catégorie était associée a une amélioration de la survie globale avec la RT expérimentale. Cette
amélioration de la survie était significative pour trois caractéristiques (une compliance a la CT
similaire entre les deux bras, une dose par fraction inférieure a 1,8 Gy, et une RT hyper-
fractionnée) et non-significative pour les deux autres (une durée totale de traitement inférieure a
30 jours, et la présence de CT a base de platine durant la RT dans les deux bras). Il est a noter que
les essais utilisant de la RT hyper-fractionnée délivraient également des fractions inférieures a 1,8

Gy, et dont la durée totale de traitement était inférieure a 30 jours.

La compliance a la CT est la caractéristique d’essais qui avait ’hétérogénéité inter-sous-
groupe la plus élevée et expliquait donc le mieux I'hétérogénéité globale (p-valeur du test
d’interaction < 0,0001). Pour les essais avec une compliance a la CT similaire entre les deux bras,
la RT expérimentale avait un effet significativement bénéfique sur la survie globale par rapport a
la RT controle (HRyr 1., o vt cone = 0,79, 1€ 95 % : [0,69 ;5 0,91]). A Iinverse, pour les essais avec
une compliance a la CT différente entre les deux bras, la RT expérimentale avait un effet
significativement délétere sur la survie globale (HRgy gy o rr con= 1,19, IC 95 % : [1,05; 1,34] ;
Tableau 5.4).
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Tableau 5.4 - Hazard ratios et hétérogénéité de I'effet de la radiothérapie expérimentale contre la

radiothérapie controle sur la survie globale en fonction de caractéristiques d’essais

Hétérogéne’:ité$
Caractéristiques essais HR [IC 95 %] Inter-sous- |[[ntra-sous-
groupe groupe
Compliance a la CT entre les Similaire 0,79 10,69 5 0,91] 19, 5wk 19
bras Différente 1,19 [1,05 5 1,34] ’ ’
< 1,8 Gy 0,82 10,71 ; 0,96]
. *
Dose RT par fraction 1,8- 2,4 Gy LIL[090;135] | ) :73 oy | 141
> 24 Gy 1,06 [0,94 ; 1,20]
Hyper-fractionnée 0,82 [0,71 ; 0,96]
Type de RT 7 4 142
Standard 1,07 [0,96 ; 1,19]
< 30 jours dans les deux bras 0,89 [0,78 ; 1,02]
Durée totale de la RT Un bras < 30 jours, un > 30 jours | 0,99 [0,85 ; 1,15] o :56602)$$ 16,0
> 30 jours dans les deux bras 1,16 10,98 ; 1,38]
CT a base de platine pendant Oui 0,89 {0,795 1,01 5 5k 161
la RT dans les deux bras Non 1,09 [0,07 ; 1,24] ’ ’
CT concurrente dans les deux | Ol 0,95 10,85 ;1,00] 15 0.1
bras Non 1,06 [0,92 5 1,22] ’ ’
Oui 0,96 10,85 ; 1,08]
Méme RT dans les deux bras 0,5 21,1
Non 1,02 [0,90 ; 1,16]

Légende du Tableau 5.4 :

% Test de tendance;

%1 p<0,05 ;%% : p<0,01 ; #*% : p<0,001.

expérimentale a la RT controle; RT: Radiothérapie.

¥ L’hétérogénéité totale est égale a 21,6 (9 essais analysés) excepté pour Pobservance a la CT

ou elle vaut 21,4 (8 essais analysés : CCWFUG62286 exclu de 'analyse).

CT: Chimiothérapie; IC: Intervalle de Confiance; HR: Hagard ratio comparant la RT
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Cette interaction entre le traitement par RT et la compliance a la CT pouvait également
s’apprécier sur les courbes de survies de Peto données dans la Figure 5.8 pour chaque bras de
traitement et chacun des sous-groupes d’essai. Nous retrouvions ainsi le fait que dans les essais
avec une compliance a la CT similaire entre les deux bras (courbes bleues), la RT expérimentale
comparée a la RT controlé augmentait significativement le taux de survie de 5,7 % a 3 ans (de
244 % a 30,1 %) et de 7,7 % a 5 ans (de 16,5 % a 24,2 %). A I'inverse, dans les essais avec une
compliance différente (courbes rouges/roses) la RT expérimentale diminuait le taux de survie de
3,8 % a 3 ans (de 16,1 % a 12,3 %) et de 2,2 % a 5 ans (de 10,5 % a 8,3 %). Nous pouvions
également remarquer que les deux courbes bleues du sous-groupe avec une compliance a la CT
similaire entre les deux bras étaient systématiquement au-dessus des deux courbes du sous-

groupe avec une compliance a la CT différente.

100
RT Exp, essais compliance CT similaire
o ¢ o RT Cont, essais compliance CT similaire
=== RTEXp, essais compliance CT différente
80 »-#-# RT Cont, essais compliance CT différente
S
2
S 60
g Bénéfice absolu [IC 95 %]
© A3 ans A5 ans
2 +5,7% [0,1;11,3] +7,7% [2,6;12,8]
= 40
s T /‘
o]
o
o
20 -
’/ T--e
L .
©3,8% [-7,9:0,3 Y
0 8% [-7.9:0.3] - 2,2% [-5,8:1,4]
0 1 2 3 4 5 6 >7

Temps de survie (Années)

Figure 5.8 - Courbes de survie estimées a I’aide de la méthode Peto-année pour les sous-groupes
d’essai avec une compliance a la chimiothérapie similaire ou différente entre les deux bras pour la
méta-analyse RTT-SCLC

Légende de la Figure 5.8 :

Cont: Controle; CT: Chimiothérapie; Exp: Expérimentale; IC: Intervalle de Confiance; RT:

Radiothérapie.
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Afin de pouvoir comparer les forest-plots des HRs et des rmstD(t* =5) donnés

respectivement en Figure 5.9 et Figure 5.10 pour les deux sous-groupes d’essais définis par la

compliance a la CT, nous avons recalculé les HRs donnés précédemment en inversant le

traitement de référence. Ainsi, HRyy cone o rr iy = 1/0,79 = 1,26 (IC 95 % : [1,10 ; 1,45]) pour les

essais avec une compliance a la CT similaire entre les deux bras, et HRyy o v vy pp= 1/1,19 =

0,84 (10,75 ; 0,95]) pour les essais avec une compliance a la CT différente.

Nb Déces [ Effectif total

Essai RTCont RTExp

HR [IC 95 %]

(a) Compliance a la CT similaire entre les bras

BR.6 149/164 146/168
ECOG3588 194/206 190/211
JCOGH9104 96/117  88/114

Sous-total (a) 439/487 424/493

(b) Compliance a la CT difféerente entre les bras

CALGB8083  146/154 127/138
03PCL88 71776 83/88
EORTCO08877 161/174 166/175
LLCG93 136/166  135/159
HeCOG93 35/39  37/42
Sous-total (b) 549/609 548/602

Total (a)+(b)  988/1096 972/1095

Test d'hétérogénéite: Xf, =214 p=0,003
Test d'interaction: X? =195 p<0,001

0O-A Variance Hazard Ratio

206 721 —
175 948 =
15 453 +—F—
496 2122 <>
121 66,0 — 0
101 379 ——8—+
153 803 R

98 670 —E+

13 176 a
46,0 2689 <>

36 4810 L 2

1,0 2,0
12=67%
En faveur de | En faveur de

RT Cont RT Exp

1,33[1,06:1,68]
1,20 [0,98:1,47]
1,29[0,96;1,73]

1,26 [1,10;1,45]

0,83 [0,65;1,06]
0,77 [0,56;1,05]
0,83[0,66;1,03]
0,86 [0,68;1,10]
1,08 [0,68:1,72]

0,84[0,75:0,95]

1,01 [0,92;1,10]

Figure 5.9 - Forest-plot des hazard ratios avec un modele a effets fixes dans deux sous-groupes
d’essais de la méta-analyse RTT-SCLC.
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La Figure 5.10 indique que Iinteraction entre le traitement regu et la compliance a la CT

était significative également avec le rmstD(t* = 5) (p < 0,001). La RT expérimentale augmentait

la survie moyenne restreinte a 5 ans de 4,2 mois (IC 95 % : [1,8; 6,7]) pour les essais avec une

compliance a la CT similaire entre les bras, et la diminuait de 3,1 mois ([1,3 ; 4,9]) pour les essais

avec une compliance a la CT différente, par rapport a la RT controdle. La significativité et le sens

de leffet traitement étaient similaires que leffet traitement fGt mesuré a I'aide du HR ou du

rmstD(t* = 5) excepté pour l'essai CALGB8083 pour lequel seul le rmstD(t* =5) ¢était

significatif (rmstD(t* = 5) = -4,0 mois [-7,8 ; -0,2] et HR = 0,83 [0,65 ; 1,06]).

Essai Bénéfice de survie restreint

rmstD [IC 95 %]

(a) Compliance a la CT similaire entre les bras

BR.6 f

ECOG3588 F

1

JCOG9104 [ o |

Sous—total (a) <>

(b) Compliance a la CT différente entre les bras

CALGB8083 [ ., {

03PCL88 [ O

EORTCO08877 f O I

LLCG93 l . l

HeCOG93 : {

Sous-total (b) s

Total (a)+(b) ’

Test d'hetérogenéité: p<0,001, I7=72%

Test d'interaction: p<0,001 En faveur de RT Cont { En faveur de RT Exp

N K R N B N
-8 6 -4 -2 0 2 4 6 8 10

54[ 13, 94]
30[-08, 6,9]
46[-04, 96]
42[18,6,7]

-40[-78,-0.2]

-39[-78, 00]
-29[-6,1, 03]
-30[-72,12]

2,7[-52,10,5]

-3,1[-49,-13]

0,0[-2,9,2,38]

Figure 5.10 - Forest-plot des bénéfices de survie restreints a t* = 5 ans, exprimés en mois et

estimés avec la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modele a effets aléatoires

dans deux sous-groupes d’essais de la méta-analyse RTT-SCLC.
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La Figure 5.11 représente le bénéfice de survie restreint (panel A) et le bénéfice de survie
restreint relatif (égal au rmstD(t*) divisé par t*; équation (5.1)) estimés pour les deux sous-
groupes définis par la compliance a la CT. Le rmstD(t") et le rmstRD(t") étaient estimés par la
méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modéle a effets aléatoires de DerSimonian-Laird en
faisant varier ’horizon temporel t*. Les courbes bleues et magenta représentent le bénéfice de
survie restreint (relatif) pour le sous-groupe avec une compliance a la CT respectivement similaire
ou différente entre les bras. La droite horizontale en pointillée indique I’absence d’effet traitement
(rmstD(t*) = 0 ou rmstRD(t*) = 0). Les droites verticales rouges correspondent aux horizons

temporels 5 et 10 ans et la zone grisée correspond a la région de confiance a 95% point par point.

La Figure 5.11-A montre que le bénéfice de survie était significativement différent de 0 et
ne cessait d’augmenter pour t* € [0-10] ans que ce soit en faveur de la RT expérimentale ou de la
RT controle pour les sous-groupes avec une compliance a la CT respectivement similaire (courbe

bleue) ou différente (courbe magenta) entre les bras.

La Figure 5.11-B indique que le bénéfice de survie relatif était maximal autour de 2 ans et
valait environ 6 % de t* que ce soit en faveur de la RT expérimentale ou de la RT contrdle pour
les sous-groupes avec une compliance a la CT respectivement similaire (courbe bleue) ou
différente (courbe magenta) entre les bras. Pour les essais avec une compliance a la CT différente,
le bénéfice de survie restreint relatif en faveur de la RT contréle diminuait aprés 2 ans en passant
de 6 % a 2 ans a 3 % a 10 ans. Ce résultat indique un effet délétere précoce de la RT

expérimentale.
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Figure 5.11 - Bénéfice de survie restreint (panel A) et bénéfice de survie restreint relatif (panel B)

exprimés comme fonction de ’hotizon temporel t* dans deux sous-groupes d’essais de la méta-

analyse RTT-SCLC.

Légende de la Figure 5.11 :

rmstD: bénéfice de survie restreint ; rmstRD: bénéfice de survie restreint relatif

Le rmstD(t*) et rmstRD(t*) sont estimés a I'aide de la méthode Pooled Kaplan-Meier

effets aléatoires. Les courbes bleue et magenta représentent les sous-groupes d’essais avec une

compliance a la chimiothérapie respectivement similaire ou différente entre les deux bras.

avece
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5.2.3. Conclusion de Ia méta-analyse RTT-SCLC

La méta-analyse sur données individuelles RTT-SCLC incluait neuf essais de phase III
randomisés et étudiait le timing optimal de la radiothérapie thoracique dans le cancer du poumon
a petites cellules. Cette MADI a montré que globalement il n’y avait pas de différence
statistiquement significative en termes de survie globale entre la RT expérimentale (précoce ou
courte) et la RT controle (tardive ou longue) (HR=0,99 ; p=0,78) et qu’il y avait une forte
hétérogénéité de l'effet traitement entre les essais (Q-test : p = 0,000; I* = 63 %). Cependant, les
analyses de sous-groupes en fonction de caractéristiques d’essais prévues dans le protocole de
RTT-SCLC ont permis de mettre en évidence plusieurs caractéristiques ayant une interaction

significative avec le bras de traitement recu.

La compliance a la chimiothérapie, définie comme la proportion de patients ayant recu le
nombre de cycles de CT prévu, était la caractéristique d’essais qui expliquait le mieux
I’hétérogénéité globale (test d’interaction : p < 0,0001). Ainsi, pour les essais avec une compliance
a la CT différente entre les bras, pour lesquels une plus faible compliance était toujours observée
dans le bras RT expérimentale, la RT expérimentale avait un effet délétere sur la survie globale
comparée a la RT controle (HRyy gy, o v com = 1,195 1C 95 % : [1,05 ; 1,34]). A linverse, pour les
essais avec une compliance a la CT similaire (et bonne, avec au moins 79% de patients compliants
dans chaque bras) entre les deux bras, la RT expérimentale avait un effet significativement
bénéfique sur la survie globale (HRgy gy o vr conr = 0,795 1C 95 % [0,69; 0,91]). Cette
amélioration de la survie correspondait a un bénéfice de survie restreint a t* = 5 ans de 4,2 mois
en faveur de la RT expérimentale (IC 95 % : [1,8 ; 6,7]) et de 3,1 mois en faveur de la RT controle
(IC 95 % : (1,3 ; 4,9]) pour les sous-groupes avec une compliance a la CT respectivement similaire

ou différente entre les bras (Figure 5.10).

L’une des limites de cette MADI est que certains essais n’ont pas pu étre inclus : trois
essais ¢ligibles et décrits dans le flow-chart de la Figure 5.6 mais pour lesquels nous n’avons pas
pu récupérer les données individuelles, et un quatriecme essai trop récent pour étre inclus dans
notre MADI. Cependant nous avons réalisé une analyse de sensibilité sur les sous-groupes d’essai
définis par la compliance a la CT en incluant trois de ces quatre essais a 'aide des hagard ratios
extraits des publications respectives. Deux de ces essais furent inclus dans le groupe avec une
compliance a la CT similaire entre les bras et le troisieme fut inclus dans le groupe avec une
compliance a la CT différente. Pour cette analyse post-hoc, nous avons retrouvé les mémes
résultats sur la survie globale : un HR égal a 0,81 (IC 95 % : [0,72; 0,90]) en faveur de la RT
expérimentale contre un HR égal a 1,18 (IC 95 %: [1,06;1,32]) en faveur de la RT controle
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respectivement pour le sous-groupe avec une compliance a la CT similaire ou différente. Les
résultats étaient également similaires pour la survie sans progression mais ne sont pas présentés
icl.

Une autre limite de cette MADI est que nous n’avons pas pu reproduire au niveau
individuel, a I'aide d’'un mod¢le de Cox multivarié, la valeur prédictive de la compliance a la CT
trouvée au niveau essai (p = 0,21). Ce résultat est probablement lié a un manque de puissance et a
la qualité des données regues, puisque nous avions obtenu seulement le nombre de cycles de CT
et non la dose effectivement recus pour chaque patient. Nous avons par contre montré a l'aide
d’une analyse multivariée que la compliance a la CT était pronostique d’une meilleure survie
globale au niveau individuel avec un hazard ratio égal a 0,56 [0,49—0,64] en faveur des patients
compliants a la CT comparés a ceux non-compliants (cf. Tableau S8 donné en Annexes du
manuscrit RTT-SCLC ; Figure A.1). Enfin, notre conclusion est basée sur une étude de
Iinteraction entre leffet traitement et une caractéristique d’essais, il s’agit cependant des

meilleures données disponibles actuellement.

Loriginalité de cette MADI était de mesurer Ueffet traitement a la fois a 'aide du hazard
ratio et du bénéfice de survie restreint. Quelque que soit la mesure utilisée, les résultats
concluaient que la RT expérimentale lorsque associée a une CT a base de sels de platine et
donnée avec une bonne compliance était le meilleur traitement puisque les trois essais avec une
compliance a la CT similaire utilisaient ce régime. Ce résultat était en accord avec les méta-
analyses sur données publiées précédentes (Fried et al., 2004; Spiro et al., 2006; Pijjls-Johannesma
et al.,, 2007) et en particulier avec celle de Spiro et al. qui avait également étudié la compliance a la

CT (Spito ¢ al., 2006).
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5.3. Comparaison du bénéfice de survie restreint et du hazard ratio a partir

de MAR-LC, MAC-NPC 2 et RTT-SCLC

A travers les différents exemples de méta-analyse sur données individuelles de cette these,
nous avons constaté que les conclusions relativement a I'efficacité d’'un traitement fondées sur le
hazard ratio ou sur le bénéfice de survie restreint étaient similaires dans la grande majorité des cas.
Nous retrouvions ainsi un résultat déja mis en évidence par deux études antérieures (Wei e al,

2015; Trinquart ef al., 2016).

Wei et al ont comparé les estimations de 'effet traitement avec le HR ou avec le bénéfice
de survie restreint a 5 ans, a travers un exemple de méta-analyse sur données individuelles
incluant 12 essais dans le cancer du poumon non a petites cellules. Dans chaque essai, le HR était
estimé a 'aide d’un mode¢le de Cox, et le rmstD(t™) était estimé a 'aide du modele paramétrique
flexible de Royston et Parmar (Royston & Parmar, 2002; mod¢le défini en Annexes). Les HR et
rmstD(t") globaux étaient estimés par une moyenne pondérée a 'aide d’'un modele a effets fixes.
La p-valeur globale du test de proportionnalité des risques de Grambsch-Therneau (p = 0,03)
indiquait que cette hypothese n’était pas vérifiée a un seuil de 5 %. Cependant, la direction et la
significativité des estimations de l'effet traitement avec les deux mesures (HR et rmstD(t"))
étaient similaires dans chaque essai et pour leffet global (rmstD(t*) = 0,07 année [-0,07 ; 0,21]

et HR = 0,9 [0,8 ; 1,0)).

Trinquart et al. ont étudié les estimations du rmstD(t*) et du HR sur plusieurs essais de
phase III avec des données individuelles reconstruites a I'aide des courbes de Kaplan-Meier
publiées et d’un algorithme défini par Guyot et al. (Guyot e# al, 2012; Trinquart ez al., 2016). A
'aide d’une revue de la littérature d’articles publiés dans 5 revues majeures de recherche clinique
(New England Journal of Medicine, Lancet, Journal of the American Medical Association, Journal of Clinical
Oncology, et Lancet Oncology), les auteurs ont identifié 54 essais cliniques en oncologie publiés dans
les 6 derniers mois de 2014. Dans chaque essai, le HR était estimé a I'aide d’un modele de Cox, et
le rmstD(t*) était estimé a I'aide des courbes de Kaplan-Meier. Sur les 54 essais, le HR et le
rmstD(t") estimaient un effet traitement d’une direction différente seulement pour 4 essais.
Trinquart et al. soulignaient que dans 13 des 54 essais (24 %), I’hypothese des risques
proportionnels n’était pas vérifiée (test de Grambsch-Therneau), et donc que Ilutilisation du
rmstD(t*) dans les analyses et les publications des essais cliniques était fortement recommandée

(Trinquart e al., 2016).
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La Figure 5.12 reprend un graphique présenté dans la publication de Trinquart et al, sur
lequel pour chaque essai est représenté le HR en abscisses et le rmstD(t*) en ordonnées. Sur ce
graphique, nous avons représenté les estimations de Peffet traitement pour les 42 essais inclus
dans les méta-analyses MAR-LC, MAC-NPC 2 et RTT-SCLC. Dans chaque essai, le HR était
estimé a l'aide de l'estimateur de Peto, défini a I'équation (2.8), et le rmstD(t*) était estimé
comme l'aire entre les courbes de survie de Kaplan-Meier, en extrapolant éventuellement jusqu’a
t* a l'aide de la méthode de Brown définie a I’équation (2.17). L’horizon temporel t* était de 5
ans pour les méta-analyses MAR-LC et RTT-SCLC et de 10 ans pour MAC-NPC 2. Parmi les 42
essais ¢tudiés dans la Figure 5.12, seuls 3 essais (7 %) avaient des risques non-proportionnels. La
direction de Peffet traitement selon qu’il est estimé par le HR ou le rmstD(t*) était différente
pour 2 essais (5%), le HR indiquant un effet bénéfique du traitement expérimental et le
rmstD(t*) un effet délétere. Cependant, pour ces 2 essais les estimations étaient non-
significatives. Pour I'un de ces 2 essais, celui pour laquelle la différence était la plus marquée
(rmstD(t*) = -0,7 mois [-7,9 ; 6,5] et HR = 1,1 [0,8 ; 1,6]) les risques étaient non-proportionnels
(p = 0,04), ce qui pouvait expliquer la divergence entre le HR et le rmstD(t*). Pour 4 autres
essais la direction de l'effet traitement était similaire mais pas sa significativité : pour 2 essais le
HR était significatif mais pas le rmstD(t*) (losange noir) et inversement pour 2 autres essais

(triangle noir).
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Figure 5.12 - Estimation de l'effet traitement avec le hazard ratio et le bénéfice de survie restreint
pour les 42 essais des méta-analyses MAR-LC, MAC-NPC 2 et RTT-SCLC.

Légende de la Figure 5.12 :

Le bénéfice de survie restreint correspond a la différence de la survie moyenne restreinte du
bras expérimental moins celle du bras controle. Le hazard ratio avait le bras expérimental
comme bras de référence. Ainsi, un rmstD(t*) > 0 et un HR > 1 indiquaient un effet
bénéfique du traitement expérimental. L’horizon temporel t* était de 5 ans pour les méta-

analyses MAR-LC et RTT-SCLC et de 10 ans pour MAC-NPC 2.

HR: Hazard ratio du risque de décés du bras controle vs. bras expérimental ; rmstD: bénéfice

de survie restreint exprimé en mois;
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Chapitre 6. Discussion

6.1.  Synthese des résultats et apports de la these

L’objectif de cette these était d’étudier différentes méthodes d’estimation du bénéfice de
survie a partir de données individuelles d’'une méta-analyse d’essais cliniques randomisés. Ces
méthodes définies dans le Chapitre 2 de ce manuscrit peuvent se classer en deux approches. Dans
la premicre approche, le rmstD(t*) est directement estimé comme l'aire entre les deux courbes
de survie agrégées tenant compte ou non de leffet essai. Les méthodes Naive Kaplan-Meier,
Stewart-Parmar et Peto correspondaient a cette approche. Dans la deuxi¢me approche, les
méthodes a deux étapes Pooled Kaplan-Meier et Pooled Exponentiel estimaient le rmstD(t™)
comme la moyenne pondérée des rmstD;(t*) estimés dans chaque essai j par chacune de ces

méthodes.

Nous avons dans un premier temps étudié I'impact du choix d’une méthode d’estimation
dans le contexte d’une étude médico-économique (Chapitre 3). Ce premier travail empirique a
partir des données de la Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer a montré que les différentes
méthodes étudiées conduisaient a des estimations différentes du bénéfice de survie restreint
(rmstD(t*)) et de son intervalle de confiance. Notre étude cott-efficacité a partir de la méta-
analyse sur données individuelles (MADI) MAR-LC a montré que méme de faibles différences
dans Pestimation du rmstD(t*) pouvaient conduire a des conclusions économiques différentes

selon le seuil de disposition a payer considéré (Lueza ez al., 2016a).

Dans un second temps, nous avons réalisé une étude de simulation afin de mieux
comprendre les propriétés des méthodes d’estimation étudiées (Chapitre 4). Dans cette étude,
nous avons comparé quatre méthodes d’estimation du rmstD(t*) a partir de MADI, dans
différents scénarios faisant varier plusieurs parametres d’intérét (Lueza ef al., 2016b). Parmi ces
quatre méthodes, il est apparu que la méthode Pooled Kaplan-Meier avec un modéle a effets
aléatoires de DerSimonian-Laird permettait d’obtenir le meilleur compromis en termes de biais
moyen et d’erreur-type pour estimer le rmstD(t*) a travers les scénarios investigués dans notre
¢tude de simulation. C’est donc la méthode que nous avons choisi d’illustrer dans trois exemples

de MADI.
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L’objet de la troisieme partie (Chapitre 5) était d’estimer le bénéfice de survie restreint
pour trois MADI. Pour deux MADI dans le cancer du nasopharynx, I'estimation du rmstD(t")
correspondait a une analyse secondaire a la suite de I'analyse princeps réalisée avec le hagard ratio
(HR) (Lueza et al, 2016b). Pour la troisiecme MADI dans le cancer du poumon RTT-SCLC,
Panalyse princeps a été réalisée a l'aide a la fois du HR (mesure principale) et du rmstD(t*)

(mesure secondaire) estimé par la méthode Pooled Kaplan-Meier (De Ruysscher ez a/., 2016).

A travers ces exemples, nous avons pu comparer les estimations du rmstD(t*) et du HR
a la fois pour Teffet traitement global et dans chaque essai. Nous avons constaté que les
conclusions relatives a I'effet traitement étaient similaires dans 40 des 42 essais (95 %) inclus dans
trois des MADI que nous avons étudiées (MAR-LC, MAC-NPC 2, et RTT-SCLC ; Figure 5.12).
De méme, leffet traitement global était similaire avec les deux mesures pour les quatre MADI
(MAR-LC, MAC-NPC 1, MAC-NPC 2, et RTT-SCLC). Cette thése a donc permis de confirmer
les résultats des études précédentes situées dans le méme contexte (Wei e¢# al, 2015; Trinquart e/
al., 2016) et d’accumuler des données empiriques sur l'utilisation du rmstD(t*) pour estimer

Peffet d’un traitement.

Les méta-analyses posent des questions méthodologiques propres liées a la structure
hiérarchique des données. Les méthodes non-paramétriques d’estimation du bénéfice de survie a
partir d'une MADI ont été peu étudiées, et ont nécessité d’étre implémentées dans les logiciels
SAS et R. Un des enseignements de nos travaux est que la méthode de Peto, utilisée
classiquement en méta-analyse pour représenter les courbes de survie en tenant compte de I'effet
essai, n’est pas la méthode la plus adaptée pour estimer le rmstD(t*). Ce travail de these est une
des premicres contributions sur cette thématique et demande que les recherches soient

poursuivies.

Par ailleurs, notre étude de simulation (Chapitre 4) a porté sur de nombreux scénarios et a
permis de mettre en évidence les parametres qui influencent le plus I'estimation du bénéfice de
survie en MADI : Phétérogénéité de leffet d’un traitement entre les essais et la proportionnalité

des risques.

Enfin, dans cette these, a aide des différentes MADI étudiées, nous avons également
souligné les avantages du bénéfice de survie restreint qui est cliniquement plus parlant que le
hazard ratio pour quantifier I'effet traitement, et qui, de plus, est adapté méme lorsque ’hypothese

de proportionnalité des risques n’est pas vérifiée.
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6.2. Le bénéfice de survie restreint dans la littérature

Jusqua présent, dans les publications des essais cliniques ou des méta-analyses, les
analyses de survie sont illustrées par les courbes de survie et le hagard ratio, mesure relative de
Peffet traitement. Des mesure absolues de survie sont données en complément, telles que (la
différence ou le rapport) des médianes de survie ou (la différence) des taux de survie a des temps
donnés pour les deux bras de traitement. Plusieurs études ont montré que les résultats d’'un essai
présentés sur une échelle relative influencent plus la décision clinique que ceux présentés sur une
échelle absolue, alors méme que la mesure cliniquement pertinente est une amélioration absolue

de la survie (Forrow ef al., 1992; Naylor ef al., 1992; Bobbio ¢f al., 1994).

Les recommandations PRISMA-IPD (Preferred Reporting Items for a Systematic review and Meta-
Analysis of Individual Participant Data), qui sont ’équivalent des recommandations CONSORT mais
adaptées pour les MADI, suggerent de rapporter a la fois une mesure relative et une mesure
absolue de T'effet traitement (Stewart ez al, 2015). En effet, Stewart et al. rappellent qu’un fort
effet traitement relatif est peu pertinent si le risque de déces de base sous-jacent et donc Ieffet du
traitement absolu sont faibles. De plus, pour un méme effet relatif, 'effet absolu peut étre
modifié en fonction du risque de base. C’est ce que nous illustrions dans la Figure 4.1 (variation
du risque de base pour un effet relatif fixé) et la Figure 4.2 (variation de leffet relatif pour un
risque de base fixé). Le rmstD(t™) est donc une mesure complémentaire du HR, puisqu’il permet
de quantifier de manicre absolue l'effet du traitement en combinant a la fois le risque de déces de
base de la population, et I'effet relatif du traitement. De plus, le bénéfice de survie restreint peut
étre utilisé en évaluation médico-économique ou la mesure d’un effet absolu est nécessaire
(nombre d’années de vie gagnées pondérées ou non par la qualité de vie). Le rmstD(t*) est une
mesure résumée non-biaisée de la courbe de survie, contrairement au ratio des médianes de survie
ou a un odds ratio (OR) a un temps donné, qui bien qu’encore souvent utilisés sont a éviter car ils
peuvent étre biaisés (Michiels ez al, 2005b; Cortés ef al., 2014). De plus, le rmstD(t*) peut étre

utilisé méme si la médiane de survie n’est pas atteinte.

Le bénéfice de survie restreint a fait 'objet de travaux méthodologiques ayant montré son
intérét pour mesurer effet d’'un traitement (Royston & Parmar, 2011, 2013, 2016, Zhao et al.,
2012, 2016; Zhang, 2013; Uno et al., 2014; Wei et al., 2015; Trinquart ez al, 2016). Royston et
Parmar ont proposé d’utiliser le rmstD(t*) comme une mesure alternative au bagard ratio pour
concevoir le design d’un essai avec le nombre de sujets nécessaire basé sur ce critere (Royston &
Parmar, 2013). Ces auteurs ont également développé un test du log-rank fondé sur le rmstD(t*)

pour tenir compte des risques non-proportionnels (Royston & Parmar, 2016). Dans une
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publication d’un essai clinique de phase III dont Parmar était co-auteur, le rmstD(t") était le
critere principal d’efficacité en présence de risques non proportionnels (Oza ef al., 2015). Cette
publication rapportait a la fois le HR, les courbes de survie de Kaplan-Meier, le test de
Grambsch-Therneau de proportionnalité des risques basé sur les résidus de Schoenfeld
(Grambsch & Therneau, 1994), les survies moyennes restreintes dans les deux bras, et le bénéfice
de survie restreint a t* = 5 ans. Dans la méta-analyse RTT-SCLC (Chapitre 5), nous n’avions pas
spécifié 'utilisation du rmstD(t*) dans le protocole, mais nous avons rapporté les résultats de la
survie globale avec le rmstD(t*) dans une analyse post-hoc. Dorénavant, dans les méta-analyses
sur données individuelles réalisées a Gustave Roussy, nous rapporterons dans les publications la
survie moyenne restreinte dans chaque bras de traitement, ainsi que le bénéfice de survie restreint
a un/des hotizons t* pré-spécifiés dans le protocole, en sus du hagard ratio global, des courbes de

survie, et des taux de survie 2 au moins deux temps donnés.

Afin de comparer sur la méme échelle relative le hazard ratio et la survie moyenne, Uno et
al. et Trinquart et al. ont utilisé le rapport des survies moyennes restreintes défini comme suit
(Uno et al., 2014; Trinquart ez al., 2016) :

RMSTgyp (t")

tR(t*) = ———MMM8M8 —
TSR () = ST o ()

6.1)

ou RMST¢on:(t*) et RMSTgy, (L") sont respectivement les survies moyennes restreintes estimées
dans le bras controle et dans le bras expérimental. Trinquart et al. insistaient sur le fait que bien
que le hagard ratio et le rmstR(t*) soient deux facons distinctes de quantifier Peffet traitement, ces
mesures sont cependant comparables car définies sur la méme échelle relative. Ainsi, le bagard
ratio peut étre recalculé en inversant le bras controle par le bras expérimental comme bras de
référence, afin que ce nouvel HR et le rmstR(t™) refletent tous deux la supériorité du traitement
expérimental lorsque supérieurs a 1. Trinquart et al. ont par exemple montré que le HR indiquait
un effet traitement plus grand comparé au rmstR(t*) pour 41 des 54 essais (76 %) qu’ils ont

¢tudiés, et que la différence était significative dans 20 essais (37 %).

Nous avons souligné les avantages du bénéfice de sutrvie restreint par rapport aux
mesures usuelles de Peffet traitement. Cependant, le rmstD(t*) présente certains inconvénients.
L’inconvénient majeur est que l'estimation du rmstD(t*) est intrinsequement dépendante du
choix de ’horizon temporel t*. Plusieurs auteurs ont fait des recommandations pour le choix de
t* dans le cadre d’un essai clinique, que le critere soit statistique (Karrison, 1987, 1997) ou

clinique (Royston & Parmar, 2011, 2013; Wet ez 4/, 2015). Dans le cas plus particulier d'une méta-
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analyse sur données individuelles, les essais peuvent avoir différents suivis et certains essais
peuvent ne plus présenter de patient a risque a ’horizon temporel choisi t*. Afin de remédier a ce
probleme, nous avons utilisé dans cette these la méthode d’extrapolation de Brown et al. afin
d’extrapoler la fonction de survie dans ces essais au-dela du dernier temps d’événement observé
tmax jusqu’a t* pour les méthodes Naive Kaplan-Meier et Pooled Kaplan-Meier (Brown ez al.,
1974; Lamb ez al.,, 2015). Royston et Parmar, et Wei et al. ont également suggéré de présenter le
graphique du rmstD(t*) en fonction de I’horizon t* (Royston & Parmar, 2011, 2013; Wei ez al,
2015). Ce type de graphique permet de juger de la variation du rmstD(t*) et de sa significativité
en variant t*. Par exemple, sur la Figure 5.3-A pour la méta-analyse MAC-NPC 1, nous pouvions
voir a l'aide de la région de confiance a 95% point par point que le rmstD(t*) n’était pas
significativement différent de 0 pour t* € [0; 10] ans. Enfin, certains auteurs ont proposé
Iutilisation du bénéfice de survie restreint relatif (rmstRD(t*)) afin de s’affranchir du fait que le
rmstD(t") s’interprete relativement a horizon t* (Royston & Parmar, 2011; Zhao ef al., 2012,
Wei et al., 2015). Le rmstRD(t*) est alors présenté en termes relatifs comme un pourcentage de
t*.

Lorsque le rmstD(t*) est estimé comme l'aire entre deux courbes de Kaplan-Meier, un
des inconvénients est qu’il n’est pas possible d’ajuster simplement sur des covariables, ce qui est
possible pour 'estimation du hazgard ratio avec un modele de Cox multi-varié ou dans le cas d’un
modele de survie paramétrique. Certains auteurs ont proposé une estimation du rmstD(t*) ajusté
sur des covariables en utilisant des méthodes paramétriques ou semi-paramétriques pour estimer
des courbes de survie ajustées sur des covariables (Karrison, 1987, 1997; Zhang ez al., 2007;

Zhang, 2013; Zucker, 2014). Cependant, ces méthodes sont encore peu utilisées en pratique.

Le bénéfice de survie, mesure absolue de l'effet d’un traitement, dépend a la fois de
Peffet traitement relatif et du risque de base. Par conséquent, le test d’hétérogénéité lorsqu’on
agrege les rmstD;(t*) estimés dans chaque essai refléte a la fois 'hétérogénéité du risque de base
et celle de leffet traitement relatif. Deeks avait montré, en étudiant 551 méta-analyses avec un
critere binaire pour mesurer Ueffet traitement, que I'hétérogénéité était plus grande avec une
mesure absolue plutét qu’avec une mesure relative (Deeks, 2002). Nous pouvions donc nous
attendre a une plus grande hétérogénéité de leffet traitement, avec des données dépendantes du
temps, lorsque celui-ci est mesuré avec le rmstD(t*) plutét qu’avec le HR. Ceci n’a cependant
pas été vérifié dans les quatre MADI que nous avons étudiées (MAR-LC, MAC-NPC 1, MAC-
NPC 2, et RTT-SCLC) pour lesquelles P'hétérogénéité de l'effet traitement entre les essais était

similaire avec l'utilisation du HR ou du rmstD(t*). Ce résultat était principalement dd au fait que,
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dans ces méta-analyses, I’hypothese des risques proportionnels était vérifiée a un seuil de 5 %, et

que les risques de base étaient relativement homogenes entre les essais.

6.3. Limites de la thése

Certains points limitants de cette thése sont également a considérer, afin de mieux
s’interroger sur les perspectives a envisager pour nos travaux. Le choix des méthodes
d’estimation du bénéfice de survie étudiées dans cette these (Naive Kaplan-Meier, Stewart-
Parmar, Peto, Pooled Kaplan-Meier, et Pooled Exponentiel) peut étre discuté. Concernant le
choix de méthodes paramétriques, nous n’avons retenu que le modele exponentiel. Ainsi, nous
n’avions par exemple pas inclus le modele de survie paramétrique flexible développé par Royston
et Parmar qu’avait utilisé Wei et al. dans leur étude de simulation (Royston & Parmar, 2002; Wei
et al., 2015; modele défini en Annexes). En effet, nous avons préféré nous focaliser sur des
méthodes non-paramétriques (Naive Kaplan-Meier, Stewart-Parmar et Peto) utilisées en méta-
analyse (Stewart & Parmar, 1993; Durand-Zaleski et al, 1997; Early Breast Cancer Trialists’
Collaborative Group, 2012; Blanchard e# /., 2015). Cependant, les modéles paramétriques ont
I'avantage de permettre Pextrapolation a la vie entiere qui peut étre nécessaire en évaluation
médico-économique. Ainsi, plusieurs ¢études se sont intéressées au choix d’un modele
paramétrique dans le contexte de I’évaluation médico-économique et ont montré que le choix
d’un modele d’extrapolation est décisif et que la sensibilité des résultats aux différentes méthodes
d’extrapolation doit étre testée (Jackson, 2010; Connock ez al, 2011; Gong & Fang, 2012;
Latimer, 2013). Une récente revue de la littérature par Jackson et al. a décrit différentes méthodes
utilisées pour extrapoler les courbes de survie en évaluation médico-économique a l'aide de
données externes (Jackson ez al, 2016). Dans un article méthodologique auquel nous avons
contribué, Guyot et al. proposaient une méthode d’extrapolation dans un cadre bayésien
combinant des données d’un essai clinique pour le court-terme et des données de survie externes
(tables de mortalité en population générale, le registre des cancers américains SEER, et une méta-
analyse sur données individuelles) pour le long-terme (Guyot e/ al, 2016). Dans leur exemple
d’application, un mode¢le paramétrique basé sur des splines (cf. Annexes) était le modéle le plus

flexible permettant la meilleure adéquation aux données a la fois a court-terme et a long-terme.

Ensuite, les résultats de notre étude de simulation étaient dépendants du choix des
parametres que nous avons fait varier. Ainsi, nous n’avons pas fait varier le taux de censures
administratives et nous n’avons simulé que des essais avec un ratio d’allocation du traitement 1:1.

Nous avons souligné dans le paragraphe 4.4 du Chapitre 4 qu’un biais aurait pu apparaitre pour la
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méthode Naive Kaplan-Meier dans le cas d’essais avec un ratio d’allocation du bras de traitement

variable et différent de 1:1.

Par ailleurs, dans les graphiques représentant le rmstD(t*) en fonction de Ihorizon t*,
dans la Figure 5.3 par exemple, nous avons représenté I'incertitude associée au rmstD(t*) a l'aide
d’une zone de confiance a 95 % point par point (95% pointwise confidence interval en anglais). Dans
deux récents articles méthodologiques, Tian et al. et Zhao et al. ont proposé le développement
d’un intervalle de confiance simultané (simultaneous confidence interval) du rmstD(t*) dans le

contexte d’un essai clinique (Tian ez a/, 2014; Zhao ez al., 2016).

Enfin, cette these s’est focalisée sur le contexte des méta-analyses sur données
individuelles, qui représentent le meilleur niveau de preuve pour I'estimation de Iefficacité d’un
traitement (Riley ez a/., 2010). Cependant, les données individuelles ne sont pas toujours aisées a
récupérer et les données de certains essais peuvent manquer. Des techniques récentes, comme
'algorithme proposé par Guyot et al. par exemple (Guyot ¢# al, 2012), permettent cependant de
reconstruire les données individuelles de survie a I'aide des courbes de Kaplan-Meier publiées
sans biais si des informations complémentaires sont disponibles dans l'article (nombre de patients
a risque et nombre de déces). Trinquart et al. ont par exemple utilisé cet algorithme dans leur

travail pour pouvoir estimer le HR et le rmstD(t*) pour des essais publiés (Trinquart e al., 2016).

6.4. Conclusion et perspectives

Le bénéfice de survie restreint peut apporter une information complémentaire et
cliniquement pertinente. De plus, le bénéfice de survie restreint est un parametre essentiel pour
I’évaluation médico-économique. Cette these plaide donc en faveur de l'utilisation du bénéfice de
sutvie restreint en recherche clinique. Le rmstD(t*) devrait étre un critere secondaire

systématiquement rapporté dans I'analyse des essais et des méta-analyses.

Dans les publications des résultats d’un essai clinique ou d’une méta-analyse, ’hypothese
de proportionnalité des risques devrait étre systématiquement testée (Grambsch & Therneau,
1994). En cas de risques proportionnels, il est alors licite de ne rapporter quun seul hazard ratio
pour 'ensemble de la période de suivi. A linverse, en cas de risques non proportionnels,
plusieurs HRs correspondant aux périodes avec un effet stable, voire un HR en fonction du
temps devrait étre rapporté (Uno ef al., 2014). Quelle que soit la proportionnalité des risques, les

courbes de survie de Kaplan-Meier (ou de Peto en MADI), les survies moyennes restreintes dans
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les deux bras, et le bénéfice de survie restreint a un ou plusieurs horizons t* pré-spécifiés dans le
protocole devraient étre rapportés dans les publications cliniques, comme dans celle d’Oza et al
(Oza et al, 2015). Enfin, un graphique représentant le bénéfice de survie restreint, voire
¢galement le bénéfice relatif (rmstRD(t")), en fonction du temps permettrait de juger de la

variation de I'effet traitement au cours du temps.

Néanmoins, des recherches sur cette thématique devraient étre conduites. En réponse aux
limites évoquées dans la section précédente, certaines perspectives peuvent étre envisagées pour
prolonger ce travail de these. Concernant le développement d’un intervalle de confiance
simultané du rmstD(t*) proposé par Tian et al. et Zhao et al. (Tian ez al., 2014; Zhao et al., 2010),
une extension au contexte des méta-analyses ou des essais multicentriques n’a pas encore été
proposée et pourrait faire l'objet de futures recherches. Dans notre étude de simulation, nous
avons ¢tudié quatre méthodes d’estimation rmstD(t*) principalement non-paramétriques.
D’autres méthodes paramétriques existent dans la littérature et pourraient également étre
¢tudiées. Wei et al. avaient par exemple estimé le rmstD(t*) dans le contexte d'une MADI a
'aide d’une méthode de survie paramétrique flexible développée par Royston et Parmar (Royston
& Parmar, 2002; Wet ez al., 2015; méthode définie en Annexes). Dans le cas ou 'extrapolation a la
vie entiere serait nécessaire, dans le cas d’une évaluation médico-économique par exemple, un
mode¢le plus flexible que nos méthodes Pooled Kaplan-Meier ou Pooled Exponentiel pourrait
étre d’estimer le rmstD(t*) dans chaque essai en utilisant le modele paramétrique le plus adéquat
a la distribution des temps de décés de chaque essai, puis de les agréger. Des modcles
paramétriques permettant d’estimer des courbes de survies en prenant en compte Ieffet essai ont
également été développés pour la méta-analyse en réseau (Ouwens e al, 2010; Jansen, 2011). Ces
méthodes n’ont cependant pas encore été appliquées en MADI dans le but d’estimer un
rmstD(t*). Par ailleurs, dans notre étude de simulation, nous avions sélectionné certains
parametres dans nos scénarios pour rester lisible. D’autres parametres mériteraient d’étre étudiés
tels qu’un ratio d’allocation différent de 1:1, et une variation du taux de censures administratives.
Enfin, cette these a permis de comparer empiriquement estimation de effet traitement a I'aide
du bénéfice de survie restreint et du hagard ratio. 11 serait par ailleurs intéressant d’étudier les
propriétés statistiques et analytiques de trois mesures fondées sur la survie moyenne restreinte : la
différence des survies moyennes restreintes (rmstD(t*)), de la différence rapportée comme

pourcentage de t* (rmstRD(t")), et le ratio des survies moyennes restreintes (rmstR(t")).
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Modz¢le de survie paramétrique flexible de Royston et Parmar

Le mode¢le de survie paramétrique flexible développé par Royston et Parmar permet de
définir une grande variété de distributions de fagon flexible (Royston & Parmar, 2002). Ce
modele est défini sur I’échelle logarithmique du risque cumulé et est basé sur des splines cubiques
restreintes. Le logarithme de la fonction de risque cumulée (fonction définie a 'équation (2.2)) est

ainsi définie par :

log[A(t; 2)] = log[—log{S(t; 2)}] = s(x;y) + Bz (A1)

oux = log(t), z un vecteur de covariables, et s(x; ¥) est une fonction spline cubique restreinte.

Les fonctions splines cubiques restreintes (ou naturelles) sont définies comme des splines
cubiques contraintes a étre linéaires au-dela des nceuds extrémes ki et Kipgr. En plus de ces
deux nceuds, m nceuds internes distincts kq < -+ < ky, avec ky > kypin et kpyy < kjpgy sont

également spécifiés. Une fonction spline cubique restreinte peut s’écrire comme :

s(y) =vo +vix +v2v1 (%) + 0 + Vi1 Vm (%) (A.2)

avec la j-i¢éme fonction de base v (x) définie pour j = 1, ..., m par :

3
vj(x) = (X - kj)+ - /1]'(96 - kmin)i - (1 - Aj)('x - kmax)i (A.3)
. kmax — kj
ou A = _max J (A.4)

Kmax = Kmin

(x —a); = max(0;x — a) (A.5)
Il est intéressant de noter que ce modele est a risques proportionnels et qu’il correspond au
mod¢le de Weibull dans le cas ou m=0. Cependant, en ajoutant une interaction entre les D

covariables dépendantes du temps et les splines, ce modele peut s’adapter au cas des risques non

proportionnels.

logIAt )] = sCiy) + Bz + ) sz (6)
i=1
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Tableau A.1 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 20 essais et 100 patients par essai, et avec non-proportionnalité des risques
B=0 B =-0,2 B =-0,7
Scénario i t'=5 t"=10 t'=5 t'=10 t'=5 t'=10
hétérogénéité Meéthodes Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD = 0 Vrai rmstD = -0,1 Vrai rmstD = 0,1 Vrai rmstD = -0,3 Vrai rmstD = 0,3
Biais ETE ETM  Biais ETE ETM Biais ETE ETM  Biais ETE ETM Biais ETE ETM  Biais ETE ETM
Naive Kaplan-Meier 0,00 008 0,08 -001 0,18 017 0,00 008 008 001 019 017 000 008 008 001 018 017
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,08 0,08 -0,01 0,20 0,20 0,00 0,08 008 -0,01 020 0,20 0,01 0,08 0,09 -0,05 020 0,20
(%7%) = (0,01;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,07 007 0,01 018 0,19 0,12 007 007 003 019 019 041 008 008 008 020 020
Peto-quintile 0,00 008 007 -001 016 015 001 008 007 -005 017 015 002 008 007 -0,19 016 015
Naive Kaplan-Meier 0,00 0,11 0,08 0,00 0,26 0,17 0,00 0,11 0,08 0,01 027 0,17 0,00 0,11 0,08 0,00 0,26 0,17
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,11 0,11 0,00 0,27 0,27 0,01 0,11 0,11 -0,01 0,28 0,27 0,00 0,11 0,11 -0,06 0,27 0,28
(e*7%) = (0,0150,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,10 0,10 0,00 026 027 0,12 0,10 0,10 003 027 027 040 0,11 0,11 006 028 028
Peto-quintile 0,00 0,10 0,07 0,00 0,23 0,15 0,01 0,10 0,07 -0,04 024 0,15 0,01 0,10 0,07 -0,18 0,23 0,15
Naive Kaplan-Meier 0,00 0,08 0,08 -0,01 0,18 0,17 0,00 0,08 0,08 0,00 0,19 0,17 0,00 0,08 008 -001 0,18 0,17
Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,08 0,08 -0,01 0,20 0,19 0,00 0,08 008 -0,02 0,19 0,19 0,00 0,08 0,08 -007 020 0,19
(65,7 = (0,10;0,01)
Pooled Exponentiel 0,00 0,07 0,07 -0,01 0,18 0,18 0,12 0,07 0,07 0,02 0,18 0,18 0,39 0,08 0,07 0,05 0,20 0,19
Peto-quintile 0,00 0,08 0,07 -0,01 0,17 0,15 0,00 0,08 0,07 -0,05 0,17 0,15 0,00 0,08 0,07 -0,20 0,17 0,15
Naive Kaplan-Meier 0,00 011 0,08 -001 026 017 000 0,11 008 001 027 017 000 0,12 008 -0,01 027 017
Pooled Kaplan-Meier ~ 0,00 0,11 0,11 0,01 027 027 001 0,11 0,11 000 028 027 000 0,12 0,11 -0,07 027 027
(65,7 = (0,10;0,10)
Pooled Exponentiel 0,00 0,100 0,00 -0,01 0,26 0,26 0,12 0,10 0,10 0,03 0,27 0,26 0,38 0,11 0,11 0,04 0,28 0,27
Peto-quintile 0,00 0,10 0,07 -0,01 024 0,16 001 0,11 007 -0,04 024 016 000 011 0,07 -020 025 0,16

Un modele a effets aléatoires est utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.

B: Taille de Peffet traitement (=log(HR)); a2: hétérogénéité du risque de base; T2: hétérogénéité de Peffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Tableau A.2 - Résultats des simulations pour la comparaison de méthodes d’estimation du bénéfice de survie restreint.
Scénario avec 5 essais et un nombre de patients par essai aléatoire (N = 1 000), avec proportionnalité des risques, et avec f = -0,7

t'=5 t'=10
Hétéro.généité Méthodes Vrai rmstD = 0,8 Vrai rmstD = 2,0
scenario . ..
Biais ETE ETM Biais ETE ETM

Naive Kaplan-Meier 0,00 0,12 0,11 0,01 0,28 0,24

Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,12 0,13 0,02 0,29 0,29
(a%,7%) = (0,01;0,01)

Pooled Exponential 0,01 0,11 0,11 0,02 0,27 0,28

Peto-quintile -0,04 0,12 0,11 -0,21 0,26 0,24

Naive Kaplan-Meier -0,01 0,19 0,11 -0,02 0,47 0,24

Pooled Kaplan-Meier -0,01 0,19 0,19 -0,03 0,47 0,46
(a%,7%) = (0,01;0,10)

Pooled Exponential -0,01 0,18 0,18 -0,02 0,45 0,44

Peto-quintile -0,05 0,18 0,11 -0,22 0,45 0,24

Naive Kaplan-Meier 0,00 0,13 0,11 0,00 0,28 0,24

Pooled Kaplan-Meier 0,00 0,13 0,13 0,01 0,28 0,29
(6%,7%) = (0,10;0,01)

Pooled Exponential -0,01 0,12 0,12 0,01 0,27 0,27

Peto-quintile -0,03 0,13 0,11 -0,17 0,27 0,24

Naive Kaplan-Meier 0,01 0,20 0,11 0,03 0,47 0,24

Pooled Kaplan-Meier 0,01 0,20 0,19 0,04 0,46 0,44
(0%,7%) = (0,10;0,10)

Pooled Exponential 0,01 0,19 0,18 0,04 0,45 0,43

Peto-quintile -0,02 0,19 0,11 -0,12 0,45 0,24

Un mode¢le a effets aléatoires est utilisé pour les méthodes Pooled Kaplan-Meier, Pooled Exponentiel et Peto-quintile.
B: Taille de Peffet traitement (=log(HR)); 0: hétérogénéité du risque de base; 72: hétérogénéité de Ieffet traitement; ETE: erreur-type empirique;

ETM: erreur-type moyenne; rmstD: bénéfice de survie restreint; t*: horizon temporel.
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Figure A.1 - Publication de la méta-analyse RTT-SCLC acceptée a Annals of Oncology
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ABSTRACT

Background Chemotherapy combined with radiotherapy is the standard treatment of “limited-
stage” small-cell lung cancer. However, controversy persists over the optimal timing of
thoracic radiotherapy and chemotherapy.

Material and methods We performed a meta-analysis of individual patient data in randomised
trials comparing earlier versus later radiotherapy, or shorter vs. longer radiotherapy duration,
as defined in each trial. We combined the results from trials using the stratified log-rank test
to calculate pooled hazard ratios (HRs). The primary outcome was overall survival.

Results Twelve trials with 2,668 patients were eligible. Data from nine trials comprising 2,305
patients were available for analysis. The median follow-up was 10 years. When all trials were
analysed together, “earlier or shorter” vs. “later or longer” thoracic radiotherapy did not affect
overall survival. However, the HR for overall survival was significantly in favour of “earlier
or shorter” radiotherapy among trials with a similar proportion of patients who were
compliant with chemotherapy (defined as having received 100% or more of the planned
chemotherapy cycles) in both arms (HR 0.79, 95% CI 0.69—0.91) and in favour of “later or
longer” radiotherapy among trials with different chemotherapy compliance (HR 1.19, 1.05-
1.34, interaction test p<0.0001). The absolute gain between “earlier or shorter” vs. “later or
longer” thoracic radiotherapy in 5-year overall survival for similar and for different
chemotherapy compliance trials was 7.7% (95% CI 2.6-12.8 %) and -2.2% (-5.8-1.4 %),
respectively. However, “earlier or shorter” thoracic radiotherapy was associated with a higher
incidence of severe acute oesophagitis than “later or longer” radiotherapy.

Conclusion “Earlier or shorter” delivery of thoracic radiotherapy with planned chemotherapy
significantly improves 5-year overall survival at the expense of more acute toxicity, especially
oesophagitis.

Key words: individual participant data meta-analysis, randomised clinical trials, thoracic
radiotherapy, radiotherapy timing, small-cell lung cancer, chemotherapy compliance

Key message:

The optimal timing and sequencing of thoracic radiotherapy and chemotherapy, which is the
standard treatment of “limited-stage” small-cell lung cancer, has fuelled debate for many
years. This individual patient data meta-analysis provides the best evidence of the beneficial
effect of “earlier or shorter” radiotherapy when chemotherapy is administered with good
compliance.

INTRODUCTION

Small-cell lung cancer (SCLC) is a rapidly disseminating cancer so that its primary treatment
is chemotherapy, whatever the stage [1]. Approximately 25% of patients present with
localised disease, formerly known as “limited-stage” disease, now called stage I-111B [2]. It is
well known that optimal survival is achieved when chemotherapy can be administered at the
total intended dose and at the required intervals [1,3]. Nevertheless, due to loco-regional
failures after chemotherapy alone, the adjunction of thoracic radiotherapy was investigated. A
worldwide meta-analysis showed that adding thoracic radiotherapy to chemotherapy
improved long-term survival [4]. Concurrent chemotherapy comprising cisplatin and
etoposide and thoracic radiotherapy has become the standard of care [1,5,6]. In non-
progressing patients, this can be followed by prophylactic cranial irradiation, at the optimal
dose of 25 Gy, as this treatment further prolongs survival [7,8].
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However, the optimal timing and sequencing of thoracic radiotherapy with chemotherapy has
fuelled debate for many years. When all trials were pooled together, no survival gain was
detected whether thoracic radiotherapy was delivered early with chemotherapy or later [9-12].
However, in trials where patients were treated with cisplatin-based chemotherapy at full dose,
early administration of thoracic radiotherapy seemed to confer a long-term survival
advantage. There is considerable variation in the definition of early or late radiotherapy : early
radiotherapy was defined as starting before 9 weeks following the beginning of chemotherapy
and before the third cycle of chemotherapy in two previous literature-based meta-analyses
[12,13], whilst a 30-day cut-off was used in other literature-based meta-analyses [9-11,14]
(Table S1 for description of previous meta-analyses). One of these meta-analyses suggested
that early delivery of thoracic radiotherapy yielded higher survival rates if all the intended
cycles of chemotherapy could be administered [12], implying that the question of optimal
radiotherapy timing and fractionation [15,16] could only be addressed with precise
information on individual patient compliance with chemotherapy administration. Such
information can only be provided by an individual patient data (IPD) meta-analysis. We
therefore undertook such a study, aiming to define the best approach for combining thoracic
radiotherapy with chemotherapy in stage I-111B SCLC.

METHODS-MATERIAL

The meta-analysis was performed according to a pre-specified protocol that is available on the
Gustave Roussy website (https://www.gustaveroussy.fr/sites/default/files/meta-analyses-
protocol-rtt-sclc.pdf).

Selection criteria and search strategy

To be eligible, trials had to compare two timing schedules of curative thoracic radiotherapy,
i.e. earlier versus later within an individual trial in patients with limited-stage SCLC treated
with chemo-radiotherapy. Our post-hoc criteria to define early radiotherapy was similar to the
one used by Fried et al [13] and Spiro et al [12]: radiotherapy should have been initiated
before 9 weeks after randomisation and before the third cycle of chemotherapy. Trials
comparing two radiotherapy durations, i.e. a shorter vs. a longer course within an individual
trial with at least a two-week treatment difference observed between the two arms, were also
eligible. In this paper, we will use the term “earlier or shorter” for arms where earlier and/or
shorter radiotherapy was used and the term “later or longer” for later and/or longer
radiotherapy arms. Trials had to start after 1969 and to end before 2006, and be properly
randomised. The planned chemotherapy schedule (drugs, doses, number of cycles) had to be
the same in both arms, but radiotherapy modalities could be different. The total dose of
radiotherapy had to be at least 30 Gy. Orthovoltage radiotherapy was an exclusion criterion.
Eligible patients should have had a WHO (or equivalent) performance status 0-2 and should
not have received previous treatment for this cancer. To limit publication bias, we searched
both published and unpublished trials without language restriction (see Web-Appendix 1 for
search strategy).

Statistical Analysis

We describe IPD collection and quality control in Web-Appendix 2. The main endpoint was
overall survival and the secondary endpoints were progression-free survival and severe acute
toxicities. Overall survival was defined as the time from randomisation until death from any
cause or the last follow-up for surviving patients. Progression-free survival was defined as the
time from randomisation until first progression or death from any cause, or the last follow-up
for surviving patients without progression. We did not perform analyses on loco-regional
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control, cancer deaths and late toxicities due to lack of data. The median follow-up was
estimated using the reverse Kaplan-Meier method [17].

We carried out all analyses on an intention-to-treat basis. Survival analyses were stratified by
trial, and the log-rank expected number of deaths and variance were used to calculate
individual and overall pooled hazard ratios (HR) by the fixed effect model [15]. A similar
model was used to estimate odds ratios (OR) for the comparison of toxicity between arms. y?
tests and the |2 statistic were used to study heterogeneity between trials [18]. Hazard ratios
were calculated using a DerSimonian-Laird random effects model if heterogeneity had a p-
value <0.10 [19]. Stratified survival curves were estimated for control and experimental
groups, using annual death rates and the pooled hazard ratio, and were used to estimate the
absolute benefit at 3 and 5 years with their 95% confidence intervals [20]. Five-year mean
survival times, parameters commonly used in economic evaluation, were also estimated
(Web-Appendix 3) [21-23].

Subsets analyses according to trial characteristics were pre-planned. We investigated whether
the treatment effect was dependent on any difference in the proportion of patients who were
compliant with chemotherapy between the treatment arms within each trial. A patient was
defined as compliant if he/she received 100% or more of the planned number of CT cycles,
except for the CALGB8083 trial in which patients receiving 6 CT cycles or more were
considered as compliant. A trial was considered as having different “between-arm”
compliance if the difference was >10% and as having similar “between-arm” compliance if it
was <10% [12]. No other information on chemotherapy administration, such as the actual
drug dose received or delays in chemotherapy administration, was available. ¥ tests for
interaction or trend were used to assess treatment effects across trial subsets. Overall
heterogeneity was decomposed into the sum of between-subset and residual (within-subset)
heterogeneity: the lower residual heterogeneity, the greater overall heterogeneity of the
treatment effect between trials was explained by the trial characteristic [24]. x* tests for
interaction or trend were also used to test whether there was any evidence that a particular
type of patient benefited more or less from “earlier or shorter” radiotherapy according to
predefined subgroups. If there was substantial overall heterogeneity, then subgroup analyses
were planned within treatment categories. All p-values were two-sided. Analyses were
performed using SAS version 9.3.

Role of the funding source

The funding sources had no role in the study design, data collection, data analysis, data
interpretation, or manuscript writing. BL and J-PP had full access to all the raw data. The
corresponding author had the final responsibility for the decision to submit for publication.

RESULTS

Twelve randomised trials [12,16,25-34] including 2,668 patients were eligible. Data on nine
trials and 2,305 patients (86% of potentially eligible patients) were available for this IPD
meta-analysis (Figure S1). Data from one trial were lost [32] and we did not succeed in
contacting the investigator of two other trials [33,34]. Table 1 depicts the nine trials included
[12,16,25-31] and Table S2 summarises the trials with no available data. Four trials
[16,27,30,31] had different radiotherapy modalities between the two arms, including three
trials [16,30,31] comparing shorter vs. longer radiotherapy duration. Central randomisation
was used in all trials, except one that used sealed envelopes [25]. In total, out of the 80
patients initially excluded from the individual trial analyses, data concerning 75 patients were
recovered. The median follow-up was 10 years without any difference between the treatment
arms. Patient characteristics were well balanced between the two arms of the analysis (Table
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S3). Three trials [16,26,28] were categorised as having similar chemotherapy compliance in
both arms, and they have a proportion of at least 79% of patients who were compliant with
chemotherapy (i.e. receiving all their cycles) (Table S4). Five trials [12,25,27,29,31] had
different chemotherapy (CT) compliance, with all of them exhibiting a lower compliance rate
in the “earlier or shorter” arm. For the CCWFU62286 trial, we had no data available on
individual CT compliance neither in the patient-level data provided by the investigator nor in
the publication [30]: the CCWFUG62286 trial was thus excluded from the trial subset analysis
based on CT compliance. In the “later or longer” arm, 88% of patients started radiotherapy as
compared to 93% in the “earlier or shorter” arm (Table S5). Among the five trials
[12,25,26,27,29] comparing earlier and later radiotherapy with individual data on
radiotherapy compliance, the observed difference in median times between the two arms from
randomisation to the start of radiotherapy ranged from 63 to 93 days compared with 56 to 84
days for the planned difference (Table S6). There was also a significant association between
individual RT compliance and CT compliance (Cochran-Mantel-Haenszel test stratified by
trial: p < 0.0001). The more a patient was compliant with CT (i.e. receiving all their cycles),
the more he/she was compliant with RT (i.e. receiving 90% of the total RT dose).

Overall survival and progression-free survival

In our main analysis, when all trials were pooled together, “earlier or shorter” radiotherapy
did not have a significant impact on overall survival compared to “later or longer”
radiotherapy (HR 0.99, 95% CI 0.91-1.08, p=0.78) (Figure S2). Treatment effect
heterogeneity was observed (p=0.006, 12=63%). With a random effects model, the HR was not
significant (0.99, 0.85-1.15, p=0.90).

Data on tumour progression were not available for two trials [27,31], thus the progression-free
survival analysis concerned only seven trials comprising 1,764 patients and 1,596 events.
There was no significant impact of radiotherapy timing on progression-free survival (HR
0.93, 95% C1 0.84-1.02, p=0.13) (Figure S3).

Trial subsets

Table 2 shows the HRs for overall survival according to the different pre-planned subsets
analyses, described in Table S7, with overall between-trial heterogeneity decomposed into the
sum of between-subset and residual (within-subset) heterogeneity. Trial subsets were in
decreasing order of residual heterogeneity: the lower residual heterogeneity was for one trial
subset, the greater studied characteristic (CT compliance, RT dose per fraction, etc.)
explained overall heterogeneity. In Table 2, between-subset heterogeneity was associated with
an interaction test between the treatment received (“earlier or shorter” RT vs “later or longer”
RT) and the studied characteristic of the subset, and also with a trend test when the studied
subset categories were ordinal (RT dose per fraction and RT overall treatment time). Five trial
characteristics were found to be associated with an improvement in overall survival with
“earlier or shorter” radiotherapy (Table 2): similar CT compliance in both arms, a dose per
fraction lower than 1.8 Gy, hyperfractionated radiotherapy, overall treatment time of less than
30 days, and platin-based chemotherapy. It should be emphasised that trials using
hyperfractionated radiotherapy delivered fractions of less than 1.8 Gy, and overall treatment
time was less than 30 days.

The "between-arm” CT compliance (number of cycles actually given) is the factor that best
explained between-trial heterogeneity, i.e. with the lowest residual heterogeneity (Table 2).

Compliance of chemotherapy and overall survival
The HR for overall survival was significantly in favour of “earlier or shorter” radiotherapy
among trials in which the defined chemotherapy compliance was similar in both arms (Figure
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1; HR 0.79, 95% CI 0.69-0.91) and in favour of “later or longer” radiotherapy among trials
with different CT compliance: (1.19, 1.05-1.34). There was a significant interaction between
chemotherapy compliance and the treatment effect (interaction test, p<0.0001). In trials with
similar CT compliance in both arms, “earlier or shorter” radiotherapy compared to “later or
longer” radiotherapy increased the absolute 3-year and 5-year overall survival by 5.7% (from
24.4% to 30.1%) and by 7.7% (from 16.5% to 24.2%), respectively (Figure 2). In trials with
different CT compliance, “earlier or shorter” radiotherapy decreased absolute 3-year and 5-
year overall survival respectively by 3.8% (from 16.1% to 12.3%) and 2.2% (from 10.5% to
8.3%) (Figure 2). In other words, “earlier or shorter” radiotherapy extended the 5-year mean
survival time by 4.2 months (95% CI 1.8-6.7) from 24.7 to 28.9 months in trials with similar
CT compliance. In trials with different CT compliance, “earlier or shorter” radiotherapy
shortened the 5-year mean survival time by 3.1 months (95% CI 1.3-4.9) from 20.6 to 17.5
months.

Compliance with chemotherapy and progression-free survival

The HR for progression-free survival favours trials in which “earlier or shorter” radiotherapy
was delivered with similar CT compliance in both arms (HR for similar CT compliance: 0.81,
95% CI 0.71-0.92; for different CT compliance: 1.12, 0.95-1.31) (Figure 3). In trials in which
CT compliance was similar, “earlier or shorter” radiotherapy increased the 3-year
progression-free survival by 6.3% (95% CI 1.0-11.6%) and the 5-year progression-free
survival by 5.6% (0.7-10.5%) (Figure S4).

Compliance with chemotherapy and landmark analysis

As the observed effect of CT compliance may be due to early treatment interruption because
of progression or death, a post-hoc landmark analysis on the impact of individual CT
compliance on overall survival and progression-free survival was performed among patients
who survived (or had no disease progression) for at least 120 days. This landmark was chosen
because most of the patients finished their chemo-radiation treatment at 120 days. Patients
with good CT compliance, i.e. those receiving the planned total number of chemotherapy
cycles had higher overall survival and progression-free survival than those with poor CT
compliance (HR: 0.56, 95% CI 0.49-0.64 and 0.70, 0.59-0.83 respectively; Table S8).

Sub-group analyses

When the two subsets of trials with similar and different CT compliance were considered
separately, no variation in the treatment effect was seen according to age, sex or the
performance status (Figure S5).

Sensitivity analyses

Table S9 shows the results of pre-planned sensitivity analyses after excluding some trials. The
results were similar to those of the main analysis, in particular to those related to
chemotherapy compliance.

Toxicity

Three types of severe acute toxicities were significantly more frequent in patients receiving
“earlier or shorter” thoracic radiotherapy: neutrophil, oesophageal and cardiac toxicity (Table
3) [35]. The toxicity odds ratios according to trial subsets based on CT compliance are shown
in Table S10. We did not perform analyses on late toxicities as IPD were available only for
two trials [26,27].
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DISCUSSION

Based on this IPD meta-analysis of nine trials evaluating the optimal timing of thoracic
radiotherapy in SCLC, overall there was no survival difference between “earlier or shorter”
and “later or longer” thoracic radiotherapy (HR=0.99; p=0.78). As individual trials favoured
either “earlier or shorter” or “later or longer” thoracic radiotherapy, it seemed relevant to
further analyse these data and perform a subset analysis focusing on CT compliance. For trials
with different CT compliance, in which lower compliance was always observed in the “earlier
or shorter” arm, “earlier or shorter” delivery had a deleterious effect on survival compared to
“later or longer” radiotherapy (HR 1.19, 95% CI 1.05-1.34). For trials that had similar (and
good, i.e. at least 79% of compliant patient per arm) CT compliance, “earlier or shorter”
delivery of thoracic radiotherapy improved overall survival (HR 0.79, 0.69-0.91). “Earlier or
shorter” thoracic radiotherapy, when delivered with similar and good CT compliance, yielded
an absolute survival gain of 5.7% at 3 years and 7.7% at 5 years compared with “later or
longer” thoracic radiotherapy. Similar results were found for progression-free survival. We
performed sensitivity analyses by only taking into account trials in which patients received
concomitant chemoradiation and trials that exclusively addressed the timing of thoracic
radiotherapy in their design. In these sensitivity analyses, the survival gain of delivering
“earlier or shorter” thoracic radiotherapy with similar CT compliance remained significant
(Table S9). Using a landmark analysis it was possible to confirm with IPD that good CT
compliance was associated with longer survival. Of note, there was a significant association at
patient-level between RT compliance and CT compliance which could explain our results.
Hyperfractionated accelerated radiotherapy also improved survival when delivered “earlier or
shorter”, but this finding was driven by two large trials, JCOG9104 [28] and ECOG3588 [16],
with good CT compliance. In the ECOG3588 trial [16], no dose adjustment was allowed for
the first two cycles. Cisplatin-based chemotherapy seems to be more beneficial when
combined with “earlier or shorter” thoracic radiotherapy. Issues such as the total radiotherapy
dose and the dose per fraction are more difficult to interpret, because they are tightly
correlated (Tables 1 and 2).

“Earlier or shorter” thoracic radiotherapy was associated with a higher incidence of acute
severe esophagitis than “later or longer” radiotherapy (OR 1.93 [1.45-2.56]), but had no
consequence on compliance with either chemotherapy or radiotherapy. Mauguen et al [15]
also showed that hyperfractionated accelerated radiotherapy increased oesophageal toxicity.
In this IPD meta-analysis, neutropenia was more frequent with “earlier or shorter”
radiotherapy (OR 1.54, 95% CI: 1.19-2.00) and this effect was observed exclusively in trials
with similar CT compliance (Table S10). Acute severe pulmonary toxicity was similar in
“earlier or shorter” or “later or longer” thoracic radiotherapy groups, while acute severe
cardiac toxicity was higher when “earlier or shorter” radiotherapy was delivered (OR 3.12,
1.46-6.68). The latter finding should be interpreted with caution, for it is based on only 26
cardiac events occurring in 1,648 patients among whom this toxicity was documented.

The results of this IPD meta-analysis primarily reinforce the evidence that chemotherapy
should be delivered as intended whenever possible [1,36]. Cisplatin-based chemotherapy
administered with good CT compliance appeared to be the best treatment when combined
with “earlier or shorter” thoracic radiotherapy as all the three trials [16,26,28] with similar CT
compliance used this regimen. This is in line with previous literature-based meta-analyses [9-
14] in particular that reported by Spiro et al [12] which focused on CT compliance (Table S1).
Interestingly, a recently published randomised trial [37], where all patients had early
hyperfractionated radiotherapy given concomitantly with the first cycle of etoposide, showed
a 5-year survival rate of 34.3% that the authors attributed to better patient selection and
radiotherapy quality control. It will be interesting to observe the results of the on-going
CALGB 30610 (NCT00632853) and the completed CONVERT (NCT00433563) randomised
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trials comparing early hyperfractionated radiotherapy to early standard radiotherapy with a
higher total dose and concomitant cisplatin plus etoposide in both arms.

The present IPD meta-analysis has some shortcomings. First, the trials were conducted at a
time when imaging was not as advanced as it is today. However, the observed 5-year survival
rate of about 25%, when “earlier or shorter” thoracic radiotherapy was combined with good
chemotherapy compliance, remains among the best published results. These results continue
to support their applicability today, as there has been no major change in the standard of care
of SCLC (NCCN and ESMO guidelines) [6]. A recently published Korean phase I11 trial [38],
which was not included in this meta-analysis as it was closed to accrual in 2010 (Table S2),
showed a similar 5-year survival rate of approximately 24%. This trial did not show a
significant difference in terms of overall survival between the two arms (HR 0.93, 0.67-1.29),
but the study included only 222 patients. Secondly, data were not available for two other trials
[32,34] (Table S2). However, when we included these three trials for which we have only
published data (two in the similar CT compliance group [34,38] and one in different CT
compliance group [32]) in a post-hoc analysis, we found similar effects on overall survival
(HR 0.81, 95% CI 0.72-0.90 vs. 1.18, 1.06-1.32 for similar and different CT compliance
subsets respectively). Third, only the number of chemotherapy cycles administered were
available, but not doses or delays in treatment. However, consistency across endpoints and
between the main analysis and sensitivity analyses underscore the robustness of our results.
Another limitation is that data on long-term toxicity were not available, but less toxicity
would be expected with the newer radiotherapy techniques. Lastly, the quality of radiotherapy
could not be addressed in this meta-analysis as it was not explored in the studies included.

To improve the still dismal prognosis of patients with stage I-111B SCLC, we postulate that
the optimal treatment should be full-dose but acceptable chemotherapy combined with
“earlier or shorter” thoracic radiotherapy (i.e. before 9 weeks) preferably within a short
overall treatment time. Our IPD meta-analysis provides the best evidence of the beneficial
effect of “earlier or shorter” radiotherapy when chemotherapy is administered with good
compliance.
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Table 1. Description of trials
Trials Inclu_si((j)n Initiaéi_on_ of tgoracic R'I'f;i;);g()(ﬁy)/ CT (mg/m?) Nt()jC'!’ cycles (t;ffore RT, p’:tti)e(r)]fts fgﬂ?)g\fgp
perio radiation (day) duration (wks) uring RT, after RT) randomised®  (years)
Earlier vs. Later Radiotherapy
CALGB8083 [25] 1981-84 EoS: Day 1 50 Gy / 24 fr /5 wks C: 1000 mg/mz, every 3 wks about 26 cycles 292 17.2
LoL: Day 64 V: 1.4 mg/m?, every 3 wks “Earlier or shorter”: 2 cycles during RT, up to 24
E: 80 x 3 mg/m2, every 3 wks cycles after RT
Starting at cycle 7 for odd-numbered cycles: “Later or longer”: 3 cycles before RT, 2 cycles during
C: 1000 mg/m?, every 3 wks RT, up to 21 cycles after RT
V: 1.4 mg/m?, every 3 wks
A: 50 mg/m2, every 3 wks
BR.6 [26] 1985-88 EO0S: Day 22 40 Gy / 15 fr/ 3 wks “Earlier or shorter”: P: 25 mg/m?2 x 3days, Wkss1117 “Earlier or shorter”: 6 cycles (1 before RT, 1 during 332 11.2
LoL: Day 106 E: 100 mg/m2 x 3days, WKS4 11,17 RT, 4 after RT)
alternating with “Later or longer”: 6 cycles (5 before RT, 1 during RT)
C: 1000 mg/mz, WkSlvgyu
A: 50mg/m2, wks; g 14
V: 2 mg, WkSy 814
“Later or longer”: P: 25 mg/m?2 x3days, WKss 1016
E: 100 mg/m2 x3days, WKks4 10,16
alternating with
C: 1000 mg/mz, WkSLMg
A: 50mg/m2, Wksljylg
V: 2 mg, wks; 713
EORTCO08877 [27] 1989-95 “Earlier or shorter”: Day 43  “Earlier or shorter”: 12.5 Gy /5 fr/ 1 wk+  “Earlier or shorter”: C: 1000 mg/m?, wksi 591317 “Earlier or shorter”: 5 cycles (1 before RT, 4 349 7.2
“Later or longer”: Day 99 break 3wks + 12.5 Gy / 5 fr / 1wk + A: 45 mg/m2, wks; 5,9,13.17 alternating with RT#)
break 3wks + 12.5 Gy /5 fr/ 1 wk + E: 100x3 mg/m?, wksy 591317  “Later or longer”: 5 cycles (5 before RT)
break 3wks + 12.5 Gy / 5 fr/ 1 wk “Later or longer”: C: 1000 mg/m?, WKs1 47,1013
“Later or longer”: 50 Gy / 20 fr / 4 wks A: 45 mg/m?2, wks; 47.10.13
E: 100x3 mg/mz, Wk51‘4,7‘1o‘13
JCOG9104 [28] 1991-95 “Earlier or shorter”: Day2 45 Gy / 30 fr / 3 wks bid “Earlier or shorter”: P: 80 mg/m?2, wksis9.13 “Earlier or shorter”: 4 cycles (1 during RT, 3 after RT) 231 6.8
“Later or longer”: Day 85 E: 100x3 mg/m?, wkS; 5913 “Later or longer”: 4 cycles (4 before RT)
“Later or longer”: P: 80 mg/m2, wks147,10
E: 100x3 mg/mz, Wk51,4,7,1()
LLCG93 [12] 1993-99  “Earlier or shorter”: Day 22 40 Gy / 15 fr / 3 wks P: 25 x 3 mg:m2, wkss 1016 “Earlier or shorter”: 6 cycles (1 before RT, 1 during 325 5.3
“Later or longer”: Day 106 E: 100 x 3 mg/m2, wksa 1016 RT, 4 after RT)
alternating with “Later or longer”: 6 cycles (5 before RT, 1 during RT)
C: 1000 mg/m2, wks; 7.13
A: 50 mg/mz, Wk51,7,13
V:2 mg, Wk51‘7v13
HeCOG93 [29] 1993-99 “Earlier or shorter”: Day 1 45 Gy / 30 fr / 3 wks bid Ch: 6 AUC, WKS1 47.10,13.16 “Earlier or shorter”: 6 cycles (1 during RT, 5 after RT) 81 11.8

“Later or longer”: Day 57

E: 100 x 3 mg/m?2, WKS1 4710,13.16

“Later or longer”: 6 cycles (3 before RT, 1 during RT,
2 after RT)
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Trials Inclu_sion Starjc o_f thoracic R'I;Ifief;(?()(r(]?;y)/ CT (mg/m?) Nb C'!' cycles (before RT, pgtki)ecr)]fts f(';ﬂ?)g\;?:p
period radiation (day) duration (wks) during RT, after RT) randomised® (years)
Shorter vs. Longer Radiotherapy Duration
CCCWFU62286 [30] 1987-92 “Earlier or shorter”: Day 1 “Earlier or shorter”: 50 Gy / 25 fr/5 wks C: 750 mg/m?, wks7,1016 “Earlier or shorter”: 6 cycles (2 during RT, 4 after RT) 114 17.3
“Later or longer”: Day 8 “Later or longer”: 20 Gy / 8fr / 2wks + A: 60 mg/m?2, wks; 1016 “Later or longer”: 6 cycles (3 alternating with RT,
break 1wk + 20 Gy / 8 fr / 2 wks + V: 2 mg, WkS7.10.16 3 after RT)
break 1wk + 10 Gy / 4 fr/ 1 wks alternating with
P: 60 mg/m?, wks; 413
E: 120 x 3 mg/m?, wks; 413
03PCL88 [31] 1988-94  “Earlier or shorter”: Day 30  “Earlier or shorter”: 50 Gy / 20 fr/ 5 wks C: 1000 mg/m?, wks1 131721 “Earlier or shorter”: 6 cycles (2 before RT, 1 during 164 6.5
“Later or longer”: Day 36 “Later or longer”: 20 Gy / 8 fr / 2 wks + A: 45 mg/m2, wks; 131721 RT, 3 after RT)
break 2wks + 20 Gy / 8 fr / 2 wks + E: 150 x 2 mg/m?, wks; 131721 “Later or longer”: 6 cycles (2 before RT, 2 alternating
break 2wks + 15 Gy / 6 fr / 1.5 wks Alternating with with RT, 2 after RT)
C: 1000 mg/mz2, wkss,g
Vd: 3 mg/mz, wkss o
E: 150 X 2 mg/m?2, wkss g
ECOG3588 [16] 1989-92 Both arms: Day 1 “Earlier or shorter”: 45 Gy / 30 fr/ 3 wks bid P: 60 mg/m2, wks 47,10 4 cycles (2 during RT, 2 after RT) 417 13.0
“Later or longer”: 45 Gy / 25 fr / 5 wks E:120 x 3 mg/m?2, wksy 4710

Trials are chronologically ordered within each category of trials (earlier vs. later RT, and shorter vs. longer RT).

¥ Number of patients analysed equals the number of patients randomised, except for the HeCOG trial for which data on 81 patients were available
out of the 86 randomised patients.

£ Publication [27] stated that: “RT started [...] on the 14" day of the second and subsequent courses of chemotherapy in arm Earlier RT”
Abbreviations: bid = RT given twice a day; CT = chemotherapy; EoS = “Earlier or shorter” radiotherapy; fr = fraction; Gy = Gray; LoL =
“Later or longer” radiotherapy; RT = Radiotherapy; wks = weeks;

A = Adriamycin; C = Cyclophosphamide; Cb = Carboplatin; E = Etoposide; P = Cisplatin; V = Vincristine; Vd = Vindesing;

BR = Bronchus; CALGB = Cancer and Leukaemia Group B; CCCWFU = Comprehensive Cancer Centre of Wake Forest University; ECOG =
Eastern Cooperative Oncology Group; EORTC = European Organisation for Research and Treatment of Cancer; HeCOG = Hellenic Cooperative
Oncology Group; JCOG = Japan Clinical Oncology Group; LLCG =London Lung Cancer Group; PCL = Petites Cellules Limitées
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Table 2. Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer” radiotherapy on overall survival according to different trial

subsets

Trials Characteristics

HR [95% CI]*

Heterogeneity®

Between-subset

Residual
(or within-subset)

CT compliance Similar 0.79 [0.69-0.91] - Lo
between arms Different 1.19 [1.05-1.34]
<1.8Gy 0.82[0.71-0.96]
*
RT dose per fraction 1.8-2.4 Gy 1.110.90-1.35] ® 7_'50 02)% 141
trend — VY-
>2.4Gy 1.06 [0.94-1.20]
Hyperfractionated 0.82[0.71-0.96]
Type of RT 7.4%* 14.2
Standard 1.07 [0.96-1.19]
< 30 days in both arms 0.89[0.78-1.02]
RT Overall Treatment Time One arm < 30 days, one > 30 days 0.99 [0.85-1.15] ® ?% 02)% 16.0
trend — VY-
> 30 days in both arms 1.16 [0.98-1.38]
Platin-based CT during Yes 0.89 [0.79-1.01] £ o 161
RT in both arms No 1.09 [0.97-1.24]
Yes 0.95[0.85-1.06]
Concurrent CT in both arms 15 20.1
No 1.06 [0.92-1.22]
Yes 0.96 [0.85-1.08]
Same RT in the 2 arms 0.5 211
No 1.02 [0.90-1.16]

* 1 p<0.05; ** : p<0.01 ; *** : p<0.001;

£ Hazard ratio of death following “earlier or shorter” versus “later or longer” radiotherapy.
¥: Total heterogeneity is the sum of between-subset and residual (within-subset) heterogeneity, and is equal to 21.6 (analysis based on 9 trials)
except for CT compliance 21.4 (8 trials). The test associated with between-subset heterogeneity corresponds to the interaction test. The lower
residual heterogeneity, the greater overall heterogeneity of the treatment effect between trials was explained by the trial characteristic.

%% - test for trend:

Abbreviations: CI = Confidence Interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard Ratio; RT = Radiotherapy
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Table 3. Acute toxicity according to radiotherapy arm

Availability Toxicity rate Results
Severe toxicity No. of trials ”Later or “Earlier or p-\(alue 12 p-value i
(grade 3-5) (patients) longer” RT shorter” RT* OR [95% C1] efficacy heterogeneity
Neutrophil 6 (1,453) 59 69 1.54 [1.19-2.00] 0.001 79% <0.001
Haemoglobin 6 (1,476) 21 24 1.17 [0.91-1.52] 0.22 31% 0.21
Platelets 7(1,817) 18 21 1.22 [0.96-1.55] 0.11 45% 0.09
Oesophageal 8 (1,950) 8 14 1.93 [1.45-2.56] <0.001 45% 0.08
Pulmonary 5(1,207) 4 6 1.50 [0.86-2.62] 0.16 0% 0.68
Cardiac 6 (1,648) 1 3 3.12 [1.46-6.68] 0.003 0% 0.95

Toxicity was graded according to the National Cancer Institute Common Toxicity Criteria, World Health Organization criteria, or Eastern

Cooperative Oncology Group Common Toxicity Criteria depending on the trials. Severe toxicity was defined as grade 3 to 5 toxicity. Grade 5

was present only for pulmonary toxicity (n=4) and cardiac toxicity (n=1).

*: The difference in the rate of toxicity between the two treatment arms was computed based on the rate in the “later or longer” radiotherapy arm

and the odds ratio [35].

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; OR = Odds Ratio of the “earlier or shorter” RT arm compared with “later or longer” RT arm; RT =

Radiotherapy
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No. Deaths/ No. Entered
Category

Trial "Earlieror "Lateror Q. Variance Hazard Ratio HR [95% CI]
shorter" RT longer" RT

(a) Similar CT compliance between arms

BR.6 146/168 149/164 -206 721 —5— 0.75[0.60;0.95]

ECOG3588  190/211 194/206 -175 94.8 —— 0.83[0.68;1.02]
JCOGO104  88/114 96/117  -115 453 — S 0.78 [0.58;1.04]
Subtotal (a) ~ 424/493 439/487  -496 2122 <> 0.79 [0.69;0.91]

(b) Different CT compliance between arms

CALGB8083  127/138 146/154 121 66.0 ﬁ—El— 1.20[0.94;1.53]
03PCL88 83/88 71776 101 379 *—El— 1.30[0.95;1.79]
EORTCO08877 166/175 161/174 153 803 ~—EI— 1.21[0.97;1.91]
LLCG93 135/159 136/166 9.8 67.0 = 1.16[0.91;1.47]
HeCOG93 3742 35/39 1.3 176 8 0.93[0.58;1.48]
Subtotal (b) 548/602 549/609 46.0 268.9 : <]> 1.19[1.05;1.34]
Total(a..b)  972/1095 988/1096 -3.6 4810 ? 0.99 [0.91;1.09], p = 0.87
_ 2 1.0 20
Test for heterogeneity: ©5 =214 p=0.003 1?=67%
) ) 2 "Earlier or shorter" | "Later or longer”
Test forinteraction: ©; = 19.5 p < 0.0001 RT better RT better

Figure 1. Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer”
radiotherapy on overall survival according to chemotherapy compliance

Each trial is represented by a square, the centre of which denotes the hazard ratio of death for
that trial comparison with the horizontal lines showing the 95% confidence intervals (CIs).
The size of the square is directly proportional to the amount of information contributed by the
trial. The clear diamonds represent pooled hazard ratios for the trial groups and the black
diamond the overall hazard ratio, with the centre denoting the hazard ratio and the extremities
the 95% CI. The fixed effect model was used. Trials were chronologically ordered within
each category of trials. Of note, data on CT compliance were not available for the
CCCWFU62286 trial which is thus not included in this analysis.

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard ratio; O-E =
Observed-Expected; RT = Radiotherapy



154

Annexes

100
"Earlier or shorter” RT, similar CT compliance trials
&8 @ "lLater or longer” RT, similar CT compliance trials
B—=-=® "Earlier or shorter " RT, different CT compliance trials
80 - ®—e-@ "Later or longer” RT, different CT compliance trials
—~ 60 -
X
© Absolute benefit [95% Cl]
; At 3 years At 5 years
S 40 +5.7% [0.1%;11.3%] +7.7% [2.6%;12.8%)]
v
20 -
TTTe
- 3.8% [-7.9%:0.3%] v "==4
0 -2.2% [-5.8%;1.4%]
0 1 2 3 4 5 6 27

Time from randomisation (Years)

Number of deaths/ PY by period  Years 0-2  Years3-5 Years>6

Similar CT compliance
“Earlier or shorter” RT 262 /735 107 /437 55 /425

“Later or longer” RT

302/575 104 /319 33/263

Different CT compliance
“Earlier or shorter” RT 462 / 675 69 /175 17 /133

“Later or longer” RT

441 /760 82 /239 26/152

Figure 2. Survival curves for overall survival according to chemotherapy compliance

Abbreviations: Cl =

Confidence Interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard ratio; PY =

Person-Year; RT = Radiotherapy
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No. Events / No. Entered
Category N . N
Trial Earlier or Lateror Q. Variance Hazard Ratio HR [95% CI]
shorter" RT longer"RT
(a) Similar CT compliance between arms
BR.6 1471166 147/162 77 722 % 0.78[0.62;0.99]
ECOG3588 194/211 198/206 -171 968 _El_ 0.84 [0.69;1.02]
JCOGY9104 92/114  100/117 -11.4 475 +— 0.79[0.59;1.05]
Subtotal (a) 433/491 445/485 -46.1  216.5 <]> 0.81[0.71;0.92]
(b) Different CT compliance between arms
CALGBB8083  127/138 148/154 90 669 fﬂi 1.14[0.90;1.45]
LLCG93 128/147 128/155 107  63.2 ~—EI— 1.18[0.93;1.51]
HeCOG93 37141 38/39 -3.2 182 = 0.84[0.53;1.33]
Subtotal (b) 292/326 314/348 16.5 1483 ﬂ> 1.12[0.95;1.31]
Total(a ... b) 725/817 759/833 -29.6 364.7 ‘ 0.92[0.83;1.02],p=0.12

Test for heterogeneity: XE =113 p=0.047 I>=56%

Test for interaction: X? = 93 p=0.002

1.0

2.0

"Earlier or shorter" | "Later or longer”

RT better

RT better

Figure 3. Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer”
radiotherapy on progression-free survival according to chemotherapy compliance

Each trial is represented by a square, the centre of which denotes the hazard ratio of death or
tumour progression for that trial comparison with the horizontal lines showing the 95%
confidence intervals (CIs). The size of the square is directly proportional to the amount of
information contributed by the trial. The clear diamonds represent pooled hazard ratios for the
trial groups and the black diamond the overall hazard ratios, with the centre denoting the
hazard ratio and the extremities the 95% CI. The fixed effect model was used.

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard ratio; O-E =
Observed-Expected; RT = Radiotherapy
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Supplementary Material — Online Only

Web-Appendix 1: Search strategy

An initial search was done in 2007, and then updated. The search in PubMed MEDLINE was conducted on January
11™ 2007 and yielded 905 results (+138 references from other sources). The search conducted on February 21%
2014, yielded 1,285 results in Pubmed. Only one new trial (Sun et al. 2013) was considered appropriate to be
included in the meta-analysis and therefore a sensitivity analysis including this trial was performed. The initial
search is described below.

Electronic Databases

A modified search strategy for retrieving randomised controlled trials (RCTs) from Medline, developed by the
Cochrane Collaboration”! was used.

In addition, the following electronic bibliographic databases were searched: The Cochrane Central Register of
Controlled Trials (CENTRAL) and the Proceedings of ASCO 1995 — 2007.

Trial Registers

Trial registers used to supplement searches of electronic databases with trials that may not (yet) be published or still
recruiting patients were: UKCCCR Trials Register, ClinicalTrials.gov, Physicians Data Query Protocols (open and
closed) and the Current Controlled Trials 'metaRegister' of controlled trials

Hand Searches
The following hand searches were carried out to identify trials that may have only been reported as abstracts or that
might have been missed in the searches described above:

* Proceedings of the American Society for Clinical Oncology (ASCO) 1993-2007

* Proceedings of the World Lung Cancer Conference 1997-2007

* Proceedings of the European Society of Medical Oncology (ESMO) 1996 - 2007

* Proceedings of the European Cancer Conference Organisation (ECCO) 1995 - 2007

* Bibliographies of all identified trials and review articles were hand searched

Experts in the field
We asked all participating trialists to review and supplement a provisional list of trials.

Search Strategy for Medline

("Lung Neoplasms/radiotherapy"[MeSH] AND Randomized Controlled Trial[ptyp])

OR ("Lung Neoplasms/radiotherapy”[ MeSH] AND "Randomized Controlled Trials"[MeSH Terms])
OR ("Lung Neoplasms/radiotherapy"[ MeSH] AND random*[Title/Abstract])

OR ("Lung Neoplasms/radiotherapy"[MAJR] AND Randomized Controlled Trial[ptyp])
OR ("Lung Neoplasms/radiotherapy"[MAJR] AND "Randomized Controlled Trials"[MeSH Terms])
OR ("Lung Neoplasms/radiotherapy"[MAJR] AND random*[Title/Abstract])

OR ("Lung Neoplasms"[MAJR] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) AND Randomized Controlled
Trial[ptyp])

OR ("Lung Neoplasms"[MAJR] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) AND "Randomized Controlled
Trials"[MeSH Terms])

OR ("Lung Neoplasms"[MAJR] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) AND random*[Title/Abstract])

OR (lung[Title] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) AND Randomized Controlled Trial[ptyp])
OR (lung[Title] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) ] AND "Randomized Controlled Trials"[MeSH Terms])
OR (lung[Title] AND (radiother*[Title] OR radiat*[Title]) AND random*[Title/Abstract])

AND ("1980"[PDAT] : "3000"[PDAT])
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Web-Appendix 2: Individual patient data, data collection and quality control

For all trials, survival, compliance and toxicity data, as well as baseline characteristics were sought for all patients
randomised in each trial. An updated follow-up was requested in order to report on both short and longer-term
outcomes.

The following items were collected: patient identifier (preferably not patient name), date of birth or age at
randomisation, sex, performance status, tumour TNM (or stage (extensive versus limited stage) if TNM was not
available), involvement of lymph nodes: no versus supra-clavicular/mediastinal lymph nodes, date of randomisation,
treatment allocated (specify each arm of radiotherapy), date of start of chemotherapy, number of chemotherapy
cycles received, compliance with chemotherapy: radiotherapy started / not started, date first day chest radiotherapy,
date last day chest radiotherapy, total administered dose of radiotherapy, number of fractions of radiotherapy, once-
daily (QD) vs. twice-daily ( BID) schedule, if BID schedule: Time between the two daily fractions, chest
radiotherapy concurrent with chemotherapy (yes/ no), Prophylactic Cranial Irradiation (PCI: yes/ no), survival
status, date of last follow-up, vital status, cause of death, local recurrence status, date of local recurrence, distant
recurrence status, date of distant recurrence, second malignancy status, date of second malignancy, acute toxicity
(neutrophil, haemoglobin, platelets, cardiac, oesophageal and pulmonary) and specification of toxicity grading
system used, late toxicity (oesophageal and pulmonary) and specification of toxicity grading system used, whether
excluded from the trial analysis and reason for exclusion. Toxicity was graded according to the National Cancer
Institute Common Toxicity Criteria, World Health Organisation criteria, or Eastern Cooperative Oncology Group
Common Toxicity Criteria depending on the trials. Severe toxicity was defined as grade 3 to 5 toxicity.

Data were checked™ for missing values and for data validity and consistency across variables, and were also
compared with published results if there were any. To assess randomisation integrity, we looked for unusual patterns
in the sequencing of allocation or imbalances in baseline characteristics between treatment arms. Patient follow-up
was also assessed to ensure that it was well balanced between treatment arms, and as updated as possible. Any
queries were resolved with the investigator responsible for the trial or statisticians.

We carried out all analyses on an intention-to-treat basis, i.e. all randomised patients were included and analysed
according to the treatment allocated, irrespective of whether they actually received that treatment.

Web-Appendix 3: Restricted mean survival time

The mean survival time restricted up to a specific time point t* = 5 years was estimated in each arm. It is defined as:

t
Ham(©) = [ SO0t
0
where the survival function S(t) can be substituted by the Kaplan-Meier estimate S(t).

Graphically, uq,(t™) is equivalent to the area under the Kaplan-Meier survival curve restricted at t*. The 5-year
mean survival time can thus take a maximum value of 5 years, if no patient died during the first 5 years. It is
noteworthy that this parameter represents an average survival time (i.e. life expectancy) and is different from the
median survival time.

The difference in the restricted mean survival time (rmstD) between two arms is often used in economic evaluation
to quantify a treatment effect as this measure is still valid with the presence of non-proportional hazards, unlike the
common hazard ratio. The difference in 5-year mean survival times can range from a 5-year survival gain to a 5-year
survival loss, and can be equal to 0 which indicates the absence of a treatment effect.

To take into account the trial effect in this individual patient data meta-analysis, we estimated the difference in 5-
year mean survival times as follows. First, we estimated rmstD in each trial as the area between trial-specific
Kaplan-Meier curves. Second, we pooled the rmstDs using a fixed-effect meta-analysis model. This method has
already been used by Wei and colleagues (as “Integrated difference of survival functions”) [21] and Lueza and
colleagues (as “Pooled Kaplan-Meier”) [22,23].

References

Al Lefebvre C, Clarke MJ. Identifying Randomised Trials. In: Egger M, Smith GD, Altman DG, Eds.
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Table S1: Previous literature-based meta-analyses on the timing of radiotherapy in small-cell lung cancer

; Number . Number of ) Results for _ .
Meta-Analysis . Trials - Endpoints Overall survival Heterogeneity Subset analysis
of trials patients [95%Cl]

Fried 2004 [13] , Work: CALGB8083; BR6; Jeremic; 154 ?R"g(ag;fg;’g’nad' Ry’ =085[074-098]  p=0.17at2yrs g'lg’ii”cr?r“ RT
EORTC08877; JCOG9104; HeCOG93 risk difference) RR3yea” =0.88[0.72-1.09]  p=0.18at3yrs Concurrent CT-RT
Work; CALGB8083; BR6; Jeremic; Overall Survival ORp.year” = 0.63 [0.50-0.78] p=0.24 at 2 yrs
Huncharek —2004 [14] 8 03PCL88; JCO9104*: HeCOGI3 1,574 (Odds ratio) ORyyen” = 067 [0.52-087]  p=0.81at3yrs No
. . . . Overall Survival ORy.year = 0.84 [0.56-1.28] p=0.006 at 2 yrs Platin CT
Pijls — 2005 [9-11]° 7 %%EQEQALGL?%%S?B ﬁiggggg:c’ 1,514 (Odds ratio/Hazard ratio) ORs.year = 0.80 [0.47-1.38] p=0.05at 5 yrs Overall treatment time of RT
’ ' Toxicity (Odds ratio) HR=0.91 [0.75-1.10] p=0.01
Work; CALGB8083; BR6; Jeremic; Overall Survival CT compliance
Spiro — 2006 [12] 8 EORTCO08877; JCOG9104; LLCGI3; 1,849 (Hazard ratio) HR =0.96 [0.84-1.10] p=0.002 Hyperfract RT
HeCOG93 Platin CT

*: JCOG was included twice as “Goto” and “Takada” trials corresponding to the same Japan Clinical Oncology Group study [28]

% references 9, 10 and 11 are publications with similar methodology and really close results

°: The risk ratio for the Fried meta-analysis [13] and the Odds ratio for the Huncharek meta-analysis [14] were recalculated in order to have the same reference treatment as that
used in the other meta-analyses

£ The LLCG93 trial was called the “James 2003” study in the De Ruysscher et al. meta-analysis [10]

Abbreviations: Cl = Confidence interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard ratio; OR = Odds ratio; RR = Risk ratio; RT = Radiotherapy;

BR = Bronchus; CALGB = Cancer and Leukaemia Group B; CCCWFU = Comprehensive Cancer Centre of Wake Forest University; ECOG = Eastern Cooperative Oncology
Group; EORTC = European Organisation for Research and Treatment of Cancer; HeCOG = Hellenic Cooperative Oncology Group; JCOG = Japan Clinical Oncology Group;
LLCG =London Lung Cancer Group; PCL = Petites Cellules Limitées
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Table S2: Trials not included

. Inclusion Included in previous Included in our Start of chest RT dose_z Gy)/ Nb CT cycles (before RT, Nk.) of
Trials period meta-analysis IPD meta- radiation (day) fraction/ during RT, after RT) patients
analysis duration (wks) ' randomised
Work [32] 1981-89 Fried 2004 In a sensitivity “Earlier or shorter””: Day 1 20 Gy in 11 fractions (1.8 Gy) / 2 wks “Earlier or shorter”: 9 cycles (1 alternating with RT, 199
Huncharek 2004 analysis “Later or longer”: Day 127 3 wks break 8 after RT)
De Ruysscher 2006 22.5 Gy in 11 fractions (2 Gy) / 2 wks “Later or longer”: 9 cycles (6 before RT, 1 alternating
Spiro 2006 with RT, 2 after RT)
Pijls 2007
Jeremic [34] 1988-92 Fried 2004 In a sensitivity “Earlier or shorter”: Day 1 54 Gy in 36 fractions (1.5 Gy bid) / “Earlier or shorter”: 4 cycles (1 injection x 5 per week 107
Huncharek 2004 analysis “Later or longer”: Day 36 3.6 wks during RT, 4 after RT)
De Ruysscher 2006 “Later or longer”: 4 cycles (2 before RT, 1 injection x
Spiro 2006 5 per week during RT, 2 after RT)
Pijls 2007
Park [33]* Not mentioned in  No No “Earlier or shorter”: Day 1 “Earlier or shorter”: 45 Gy in 30 fractions “Earlier or shorter”: 6 cycles (1 during RT, 5 after RT) 51
abstract “Later or longer”: after 6" CT cycle (1.5 Gy bid) / 3 wks “Later or longer”: 6 cycles (6 before RT)
Late: 40-50 Gy in ? fractions / 5-6 wks
Sun [38] 2010-13 No In a sensitivity “Earlier or shorter”: Day 1 52.5 Gy in 25 fractions (2.1 Gy) / 5wks  “Earlier or shorter”: 4 cycles (4 during RT) 222

analysis

“Later or longer”: Day 43 (7" wk)

“Later or longer”: 4 cycles (2 before RT, 2 during RT)

*: published in Korean with the abstract in English, publication not found

Abbreviations: bid = RT given twice a day; CT = chemotherapy; fr = fraction; Gy = Gray; RT = Radiotherapy; wks = weeks;
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Table S3. Description of patient characteristics by arm

“Later or longer” RT “Earlier or shorter” RT

N=1,153 N=1,152

N % N %
Sex
Male 775 67 745 65
Female 377 33 407 35
Unknown 1 0 0 0
Age Category
<60 474 41 474 41
60-64 256 22 294 26
>65 419 36 381 33
Unknown 4 0 3 0
Performance Status (WHO/ECOG)
0 449 39 417 36
1 602 52 622 54
213 91 7 104 9
Unknown 11 1 9 1
Disease extend®
Limited 762 66 796 69
Extensive 17 2 4 0
Unknown™ 374 32 352 31
Mediastinal nodes involved
No 207 18 182 16
Yes 275 24 290 25
Unknown” 671 58 680 59
Supra-clavicular involvement
No 477 41 437 38
ves 100 9 126 11
Unknown® 576 50 589 51

N: number of patients

%: limited-stage disease was an inclusion criteria for all trials

* : Data are missing for LLCG93, CCWFU62286 and CALG8083 trials.

# : Data are missing for 03PCL88, ECOG3588, CCCWFU62286, EORTC08877 and JCOG9104 trials.
® : Data are missing for ECOG3588, CCCWFU62286, EORTC08877 and JCOG9104 trials.
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Table S4. Description of chemotherapy compliance by trial

Compliance
Trial Allocated Radiotherapy N* %o**
category
“Later or longer” 149 73
CALGB8083 Different
“Earlier or shorter” 130 52
“Later or longer” 157 80
BR6 Similar
“Earlier or shorter” 162 79
“Later or longer” 76 85
03PCL88* Different
“Earlier or shorter” 88 75
“Later or longer” 202 91
ECOG3588 Similar
“Earlier or shorter” 206 85
“Later or longer” 172 90
EORTCO08877 Different
“Earlier or shorter” 173 80
“Later or longer” 114 85
JCOG9104 Similar
“Earlier or shorter” 113 87
“Later or longer” 166 80
LLCG93 Different
“Earlier or shorter” 159 69
“Later or longer” 39 95
HeCOG93 Different
“Earlier or shorter” 41 83

Note: It should be underlined that two trials (BR6 and LLCG93) with the same design and using the same
chemoradiation modalities, differed in terms of chemotherapy compliance.

* N is the total number of patients with information on chemotherapy compliance in each treatment arm. Data on

compliance were available for between 96% and 100% of patients depending on the trial (median = 98%).

** 06 is the percentage of patients compliant to CT, defined as the patients receiving 100% or more of the
planned number of CT cycles, except for the CALGB8083 trial in which patients receiving 6 CT cycles or more
were considered as compliant. If the difference between arms was > 10%, the trial was considered as having
different CT compliance between arms; if it was < 10 %, the trial was considered as having similar CT

compliance in both arms.
$ based on published data
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Table S5. Description of patients who started radiotherapy according to arm and chemotherapy
compliance subset

Nb patients who started RT (%0)
Trial* N® “Earlier or “Later or

shorter” RT longer” RT

Similar CT compliance

BR.6 318 156 (96) 136 (87)

JCOGY104 231 112 (98) 105 (90)

Different CT compliance

CALGB8083 292 128 (93) 132 (86)
03PCL88 164 79 (90) 73 (96)
EORTC08877 349 155 (89) 156 (90)
LLCG93 324 147 (92) 136 (82)
HeCOG93 81 41 (98) 39 (100)
All trials 1,759 818 (93) 777 (88)

% N is the number of patients with information about the initiation of RT

* For two trials (CCCWFU62281 and ECOG 3588) the information about the initiation of RT is unknown for all
patients. For two trials, the information about the initiation of RT is unknown for some patients (14 for BR6 and
1 for LLCG93).

Abbreviations: CT = chemotherapy; RT = Radiotherapy;



Annexes 167
Table S6. Description of radiotherapy compliance

Trials* Initiation of chest radiation Total RT dose (Gy) Total number of fractions Total RT duration (wks)
rials Arm
N Theoretical Observed® | N Theoretical ~ Observed®| N Theoretical ~ Observed®| N Theoretical Observed®
Shorter 0 Day 1 0 50 0 25 0 5
CCCWFU62286 [30] Longer 0 Day 8 MD 0 50 MD 0 20 MD 0 7 MD
Similar CT compliance
BR.G [26] Earlier  [156 Day 22 20[0-41] | 156 40 40 [5-43] | 156 15 15[2-17] | 156 3 21 [1-33]
: Later 136 Day106  113[26-182]| 136 40 40 [21-45] | 136 15 15[8-20] | 136 3 21 [12-54]
Shorter 0 Day 1 0 45 0 30 0 3 bid
ECOG3588 [16] Longer 0 Day 1 MD 0 P MD 0 g MD 0 c MD
Earlier 0 Day 2 112 45 45[24-48]| 0O 30 0 3 bid
JCOG9104 [28] Later 0 Day 85 MD | 105 45 45[20-60]| 0 30 MD | 3 bid MD
Different CT compliance
. Earlier  [128 Day 1 4[0-61] | 97 40+10 40[10-52]| © 24 113 5 5.4[0.6-13]
CALGBB083 [25] Later 132 Day 64 67 [0-106] | 97 40+10 40[4-50] | 0 24 MD 1135 5 5.9[0-12.6]
03PCLES [31] Shorter 79 Day 30 32[6-68] | 67 50 50 [30-55] | 65 20 20 [15-25] | 79 5 5.6 [3.1-19.3]
Longer 73 Day 36 37[8-49] | 72 55 55 [31-60] | 66 22 22 [12-28] | 73 95 9.6 [3.6-18.1]
EORTC08877 [27] Earlier 155 Day 43 41[10-56] | 155 50 50 [13-58] | 155 20 20 [5-25] | 155 13 12.6 [0.6-21.7]
Later 156 Day 99 105 [67-238] | 156 50 50 [15-60] | 155 20 20 [2-25] | 156 4 4[2-77)
LLCGO3 [12] Earlier | 147 Day 22 24[0-110] | 146 40 40 [13-50] | 146 15 15[5-25] | 146 3 2.9[0.6-5.7]
Later 135 Day 106  116[68-171]| 136 40 40 [30-40] | 136 15 15[9-15] | 135 3 2.9[1.9-7.1]
Earlier 37 Day 1 3[0-47] 30 45 45[30-58]| O 30 33 3 bid 411.3-29.3]
HeCOG93 [29] Later 34 Day 57 68 [41-125] | 29 45 45[28-60]| 0 30 MD | 5 3 bid 3[13-293]

¥ Medians [Range] are given for observed values
* Trials are chronologically ordered within each category of trials (Similar CT compliance and Different CT compliance). CCCWFUG62286 trial is not part of the CT
compliance subset analysis.
£ patients were supposed to receive a total dose of 40 Gy plus a boost of 10 Gy. The exact boost dose that the patients received was not available, but the corresponding
publication stated that the therapy of approximately 80% of the patients was deemed appropriate or appropriate with minor violations after the review by the Quality
Assurance Review Centre.
Abbreviations: bid = RT given twice a day; d = day; CT = chemotherapy; fr = fraction; Gy = Gray; MD = Missing Data; RT = Radiotherapy; wks = weeks;
BR = Bronchus; CALGB = Cancer and Leukaemia Group B; CCCWFU = Comprehensive Cancer Centre of Wake Forest University; ECOG = Eastern
Cooperative Oncology Group; EORTC = European Organisation for Research and Treatment of Cancer; HeCOG = Hellenic Cooperative Oncology Group;
JCOG = Japan Clinical Oncology Group; LLCG = London Lung Cancer Group; PCL = Petites Cellules Limitées
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Table S7: Trial subset description

Platin-based CT during

Concurrent CT in both

Trial CT compliance RT Dose per fraction Type of RT Overall time of RT Same RT in the 2 arms
RT in both arms arms

CALGB8083 Different 18-24Gy Standard RT > 30 days in both arms No Yes Yes
BR6 Similar > 2.4 Gy Standard RT < 30 days in both arms Yes Yes Yes
CCWFU62286 NA 1.8-2.4QGy Standard RT > 30 days in both arms No No No*
03PCL88 Different > 24 Gy Standard RT > 30 days in both arms No No No*
ECOG3588 Similar <18Gy Hyperfr RT One arm < 30 days, one > 30 days Yes Yes No*
EORTC08877 Different >2.4 Gy Standard RT One arm < 30 days, one > 30 days No No No
JCOG9104 Similar <1.8Gy Hyperfr RT < 30 days in both arms No No Yes
LLCG93 Different >2.4 Gy Standard RT < 30 days in both arms Yes Yes Yes
HeCOG93 Different <18Gy Hyperfr RT <30 days in both arms Yes Yes Yes

Abbreviations: CT = Chemotherapy; Gy = Gray; Hyperfr = Hyperfractionated; NA = Not Available; RT = Radiotherapy
* Trials comparing a short versus a long duration of radiotherapy with a difference of less than one week in the initiation of radiotherapy
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Table S8. Chemotherapy compliance and overall and progression-free survival using a landmark analysis.

Overall Survival Progression-Free Survival

varant cateqory HR [95% CI] p-value HR [95% CI] p-value
(test for trend) (test for trend)

CT compliance Poor 1 (ref) 1 (ref)

Good 0.56 [0.49-0.64] <0.0001 0.70 [0.59-0.83] <0.0001
Sex Female 1 (ref) 1 (ref)

Male 1.27 [1.14-1.40] <0.0001 1.29 [1.15-1.45] <0.0001
Performance status Good 1 (ref) 1 (ref)

Mild 1.20 [1.08-1.33] 0.0001 1.11[0.98-1.25] 0.02

<0.0001 .

Poor 1.40 [1.16-1.69] (<0.0001) 1.36 [1.01-1.69] (0.006)
Age <60 1 (ref) 1 (ref)

60-64 1.02 [0.91-1.16] (g-gg) 1.01[0.87-1.16] (8-82)

>=65 1.14[1.01-1.27] 1.17 [1.03-1.33]

We performed a post-hoc landmark analysis on the impact of individual CT compliance on overall and
progression-free survival among patients who survived (or had no progression) at least 120 days. This landmark
was chosen because most of patients finished their chemoradiation treatment at 120 days. We used a multivariate
Cox model stratified by trial and adjusted on the radiotherapy arm, sex, age, and performance status.

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; CT = Chemotherapy; HR = Hazard Ratio, ref=reference
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Table S9. Sensitivity analyses on overall survival.

Availability Results CT compliance subset
12 Total o
No. of trials heterogeneity Between-subset Wlthm-sub_set Similar CT Different CT
. HR [95% CI] - heterogeneity . -
(patients) heterogeneity (residual) Compliance Compliance
Exclusion of trials with: HR [95% CI]
- o concurrent chemoradiation in one arm 8(2,074)  1.01[0.92-1.11] 63% 18.7%* 16.4%%%8 1.9 0.80[0.68-0.93]  1.19[1.05-1.34]
(JCOGI104)
- shorter vs. longer RT comparison 0 . .
(03PCL88, ECOG3588, CCWFUG2286) o 6 (1,610) 1.01[0.91-1.12] 68% 15.5 14.3 1.2 0.76 [0.63-0.91]  1.17 [1.03-1.33]
- different RT modalities (03PCL88,
ECOG3588, CCWFU62286, 5(1,261) 0.96 [0.85-1.08] 67% 12.1* 11.1%** 1.0 0.76 [0.63-0.91] 1.15[0.98-1.35]

EORTC08777) uu

a trials comparing shorter versus longer radiotherapy, but starting at the same time

an : this group of trials corresponds to the previous group plus one trial (EORTC08777) with the longer RT arm starting earlier than the shorter arm

*:p<0.05 **:p<0.01 ***:p<0.001

%: to be compared with total heterogeneity of 18.3 when both JCOG9104 and CCCWFU62286 are removed;
The test associated with between-subset heterogeneity corresponds to the interaction test.

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; HR = Hazard Ratio; RT = Radiotherapy
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Table S10. Acute toxicity according to trial subsets based on chemotherapy compliance

Severe toxicity Availability Different CT compliance Similar CT compliance
(grade 3-5) No. of trials p-value . Residual heterogeneity
e . - Total heterogeneity L

(patients) OR [95% CI] OR [95% CI] interaction (within-subset)
Neutrophil 5(1,342) 0.93 [0.56-1.54] 1.92 [1.40-2.65] 0.02 24, 1%** 18.3%**
Haemoglobin 5(1,365) 1.17 [0.52-2.61] 1.33[0.99-1.77] 0.76 15 14
Platelets 6 (1,706) 1.53[1.04-2.27] 1.07 [0.78-1.48] 0.17 10.7 8.8
Oesophageal 7(1,839) 1.42[0.87-2.31] 2.25[1.57-3.23] 0.14 12.7* 10.5
Pulmonary 4 (996) 1.42[0.63-3.21] 1.50 [0.67-2.62] 0.92 2.1 21
Cardiac 5(1,537) 3.48[0.78-15.5] 3.04[1.20-7.72] 0.89 11 11

*:p<0.05 **:p<0.01 ***:p<0.001

Toxicity was graded according to the National Cancer Institute Common Toxicity Criteria, World Health Organisation criteria, or Eastern Cooperative Oncology Group
Common Toxicity Criteria depending on the trials. Severe toxicity was defined as grade 3 to 5 toxicity. Grade 5 was present only for pulmonary toxicity (n=4) and cardiac
toxicity (n=1).

Total heterogeneity is the sum of between-subset and within-subset heterogeneity. The test associated with between-subset heterogeneity corresponds to the interaction test.
The lower residual heterogeneity, the greater overall heterogeneity of the treatment effect between trials is explained by between-subset heterogeneity.

The only significant interaction was for neutrophil toxicity: the excess toxicity in the “earlier or shorter” arm was mainly driven by trials in the similar compliance group.
Abbreviations: Cl = Confidence Interval; OR = Odds Ratio; CT = Chemotherapy
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Figure S1: Flow chart

Potentially relevant RCTs identified and screened for retrieval
(n=1,043 references)

| RCTs excluded due to doublet, no randomisation of
radiotherapy treatment, brain radiotherapy (n=1,029)

RCTs retrieved for more detailed evaluation
(n=14)

RCTs excluded (n=2)

-Similar timing of chest radiation and overall treatment time in
both arms (n=1)

-Orthovoltage was used in some patients (n=1)

Potentially appropriate RCTs to be included in the meta-analysis
(n=12)

—-{ RCTs excluded from meta-analysis due to lost data (n=1) ‘

4% Trial investigators unreachable (n=2) ‘
y

A
RCTs included in the meta-analysis
(n=9)

!

RCTs with usable information by outcome:
- Overall survival (n=9)

- Progression-free survival (n=7)

- Toxicity (n=8)

Abbreviations: RCT = Randomised Controlled Trial
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Figure S2: Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer” radiotherapy on overall

survival

No. Deaths/ No. Entered
Trial "Earlieror “"Lateror Q. variance Hazard Ratio HR [95% CI]

shorter" RT longer"RT
CALGB8083 127/138 146/154 121 66.0 = 1.20 [0.94;1.53]
BR.6 146/168 149/164 206 721 —F+— 0.75 [0.60;0.95]
CCCWFUG2286  54/57 57157 -2.7 27.3 Hﬁi 0.90[0.62;1.32]
03PCL88 83/88 71/76 101 37.9 4457 1.30[0.95;1.79]
ECOG3588 190/211  194/206 -17.5 9438 % 0.83[0.68;1.02]
EORTCO08877 166/175 161/174 15.3 80.3 457 1.21[0.97;1.51]
JCOG9104 88/114 96117 -11.5 453 +* 0.78 [0.58;1.04]
LLCG93 135/159 136/166 9.8 67.0 ﬁ% 1.16 [0.91;1.47]
HeCOG93 37/42 35/39 -1.3 17.6 = 0.93[0.58;1.48]
Total 1026/11521045/1153  -6.3 508.3 ’ 0.99 [0.91;1.08], p=0.78

s 1.0 2.0
Test for heterogeneity: Xg =216 p=0.006 P=63%
"Earlier or shorter" | "Later or longer"
RT better RT better

Each trial is represented by a square, the centre of which denotes the hazard ratio of death for that trial
comparison with the horizontal lines showing the 95% confidence intervals (Cls). The size of the square is
directly proportional to the amount of information contributed by the trial. The black diamond represents the
overall hazard ratios, with the centre denoting the hazard ratio and the extremities the 95% CI. The fixed effect
model was used.

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; HR = Hazard ratio; O-E = Observed-Expected; RT = Radiotherapy
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Figure S3: Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer” radiotherapy on

progression-free survival

No. Events / No. Entered

Trial "Earlieror "Lateror Q. variance Hazard Ratio HR [95% CI]
shorter" RT longer"RT
CALGB8083 127138 148/154 90 669 — 1.14 [0.90;1.45]

BR.6 1471166 147162 177 122 —El— 0.78[0.62;0.99]
CCCWFU 55/57 57157 -05 275 :[] 0.98[0.68;1.43]
ECOG3588 194/211 198/206 171 96.8 % 0.84[0.69;1.02]
JCOG9104 921114 1001117 114 475 —H— 0.79[0.59;1.05]
LLCG93 128/147 128/155 10.7 632 T —— 1.18[0.93;1.51]
HeCOG93 37/41 38/39 -3.2 18.2 B | 0.84[0.53;1.33]
Total 780/874 816/890  -30.2 392.2 ’ 0.93[0.84;1.02], p=0.13
5 “1 .0 2.‘0

Test for heterogeneity: X: =114 p=008 P=47%

"Earlier or shorter" | "Later or longer”
RT better RT better

Abbreviations: ClI = Confidence Interval; HR = Hazard ratio; O-E = Observed-Expected; RT = Radiotherapy
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Figure S4: Survival curves for progression-free survival according to chemotherapy compliance

100
“Earlier or shorter” RT, similar CT compliance trials
&—@—@& "Later or longer" RT, similar CT compliance trials
m—=—=m “Earlier or shorter” RT, different CT compliance trials
80 #-8-® "Later or longer” RT, different CT compliance trials
— 60 -
=
©
E Absolute benefit [95% CI]
5 40 At 3 years At 5 years
7] +6.3%[1.0%;11.6%] + 5.6% [0.7%;10.5%]
20 -
il .-
- 4.4% [-10.0%:1.2%] v 9
01 -1.9% [-7.2%;3.4%)]
0 1 2 3 4 5 6 27
Time from randomisation (Years)
Number of deaths/ PY by period Years 0-2 Years 3-5 Years > 6
Similar CT compliance
“Earlier or shorter” RT 349 /580 36/344 48 /356
“Later or longer” RT 3741514 41/238 30/228
Different CT compliance
“Earlier or shorter” RT 261/320 19/103 12/103
“Later or longer” RT 268 /374 26/130 20/87

Abbreviations: Cl = Confidence Interval; CT = Chemotherapy; PY = Person-Year; RT = Radiotherapy
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Figure S5: Effect of “earlier or shorter” radiotherapy versus “later or longer” radiotherapy on overall-survival according to chemotherapy compliance and patient

characteristics

Different CT compliance

No. Deaths / No. Entered

Similar CT compliance

No. Deaths / No. Entered

Catego “Earlier or “Lateror ) Hazard Ratio Interaction and | .. “Earlier or “Lateror . Hazard Ratio Interaction and
9 ehorter”RT longer” RT O-E Variance trend tests gory shorter" RT longer" RT O-E Variance trend tests
AGE AGE
<60 239/269 237/272 2i6 1148 _'— <60 153/180 151/174 -10.0 741 —
p_inter = 0.64 p_inter = 0.66
p_trend =0.42 p_trend =0.43
60 - 64 139/149 124/134 84 604 —— 60 - 64 116/135 101/112 -155 497 ——
=65 169/182 185200 109 835 - 265 155/177 186/200 -215 834 _._
SEX SEX
Male 373/405 372/409 290 182.9 s Male 273313 206323 332 1400
p_inter = 0.66 p_inter = 0.68
Female 175/197 177/200 174 832 —il— Female 151/180 142/163 -132 714 ——
PERFORMANCE STATUS PERFORMANCE STATUS
Good 2337261 2501273 16.3 1151 __._ Good 110/142 138156 227 606 —M—
p_inter =0.93 p_inter =0.39
p_trend =0.70 p_trend =0.16
Mild 259/273 247/276 235 1234 —.— Mild 277/311 267/295 -266 1335 —.—
Poor 54/61 48/53 37 204 Poor 37/39 31/33 26 134 " —F——
05 10 20 05 10 20
"Earlier or shorter” | "Later or longer" "Earlier or shorter" | "Later or longer”
RT better RT better RT better RT better

Abbreviations: CT= Chemotherapy; O-E= Observed-Expected; RT= Radiotherapy.
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Résumé : Le bénéfice de survie restreint a un horizon temporel donné a été proposé comme mesure alternative aux
mesures relatives de ’effet d’un traitement notamment dans le cas de non proportionnalité des risques de déces. Le
bénéfice de survie restreint correspond a la différence des survies moyennes entre deux bras de traitement et s’exprime
en nombre d’années de vie gagnées. Dans la littérature, cette mesure est présentée comme plus intuitive que le hazard
ratio et plusieurs auteurs ont proposé son utilisation pour le design et I’analyse d’un essai clinique. Toutefois, ce n’est
pas actuellement la mesure qui est utilisée de maniére courante dans les essais randomisés. Cette mesure s’applique
quelle que soit la distribution des temps de survie et est adaptée si I’hypothése des risques proportionnels n’est pas
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estimer le bénéfice de survie restreint a partir d’une méta-analyse sur données individuelles, se pose alors la question
de prendre en compte I’effet essai dii a la structure hiérarchique des données. L’objectif de cette thése était de
comparer des méthodes statistiques d’estimation du bénéfice de survie restreint a partir de données individuelles d’une
méta-analyse d’essais cliniques randomisés. Le point de départ a été une étude de cas (étude colt-efficacité) réalisée a
partir des données de la Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer. Cette étude a montré que les cing méthodes
d’estimation étudiées conduisaient a des estimations différentes du bénéfice de survie et de son intervalle de
confiance. Le choix de la méthode d’estimation avait également un impact sur les résultats de 1’analyse cot-
efficacité. Un second travail a consisté a mener une étude de simulation pour mieux comprendre les propriétés des
méthodes d’estimation considérées en termes de biais moyen et d’erreur-type. Enfin, la derniére partie de la thése a
mis en application les enseignements de cette étude de simulation au travers de trois méta-analyses sur données
individuelles dans le cancer du nasopharynx et dans le cancer du poumon a petites cellules.

Title : Estimation of the survival benefit from individual participant data meta-analysis and economic evaluation.
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Abstract : The survival benefit restricted up to a certain time horizon has been suggested as an alternative measure to
the common relative measures used to estimate the treatment effect, especially in case of non-proportional hazards of
death. The restricted survival benefit corresponds to the difference of the two restricted mean survival times estimated
for each treatment arm, and is expressed in terms of life years gained. In the literature, this measure is considered as
more intuitive than the hazard ratio and many authors have suggested its use for the design and the analysis of clinical
trials. However, it is not currently the most used measure in randomized trials. This measure is valid under any
distribution of the survival times and is adapted if the proportional hazards assumption does not hold. In addition, the
restricted survival benefit can be used in medico-economic evaluation where an absolute measure of the treatment
effect is needed (number of [quality adjusted] life years gained). If one wants to estimate the restricted survival benefit
from an individual participant data meta-analysis, there is a need to take into account the trial effect due to the
hierarchical structure of the data. The aim of this thesis was to compare statistical methods to estimate the restricted
survival benefit from an individual participant data meta-analysis of randomized trials. The starting point was a case
study (cost-effectiveness analysis) using data from the Meta-Analysis of Radiotherapy in Lung Cancer. This study
showed that the five investigated methods yielded different estimates for the restricted survival benefit and its
confidence interval. The choice of a method to estimate the survival benefit also impacted on cost-effectiveness
results. Our second project consisted in a simulation study to have a better understanding of the properties of the
investigated methods in terms of bias and standard error. Finally, the last part of the thesis illustrated the lessons
learned from the simulation study through three examples of individual participant data meta-analysis in nasopharynx
cancer and in small cell lung cancer.




