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POPULATSIOONIGENEETIKA FENOTUUPIDE TASEMEL

2.1 Polugeensed tunnused

Suurem osa morfomeetrilisi (arvulisi, mdddetavaid) tunnuseid (keha mddtmed, produktsiooninditajad
jms), mis iseloomustavad fenotiilipi, s6ltuvad samaaegselt paljudest geenidest, st on poligeensed.
Polugeensete tunnuste geneetika kasitleb tunnust méaéravate geenide summat lhtse tervikkomplektina
(genotiibina), laskumata lksikute geenide tasemele.

Polligeensete tunnuste vaartus on juhuslik, s6ltudes Ghelt poolt geenide konkreetsest komplektist
genotliubis, nende omavahelisest paigutusest ja koosmd@just (dominantsi- ja epistaasinahtudest jmt),
teisalt ka keskkonnatingimustest, milles organism on kasvanud. S6ltumine paljudest faktoritest on
pbhjuseks, miks poliigeensed tunnused jaotuvad sageli vastavalt normaaljaotusele.

Néide. Oletame naiteks, et kehapikkus y (fenotiiiip*) séltub kolmest geenist (tegelikkuses on
pikkust mdjutavate geenide arv kindlasti palju suurem), ja olgu esimeses, teises ja
kolmandas lookuses dialleelsed siisteemid vastavalt alleelidega A ja a, B ja b ning C ja c,
igas lookuses kumbki alleel vordse tGendosusega. Oletame, et vdiketdhega téhistatud alleeli
esinemine vahendab indiviidi kehapikkust 1 ihiku v@rra, suurtdhega tahistatud alleelid aga
suurendavad samapalju. Keskkonna mdju jatame esialgu vaatlusest valja. Siis saame Hardy-
Weinbergi tasakaalu korral jargmise tabeli ja sellele vastava graafiku, kus y on indiviidi
pikkus ja P(y) on pikkusega y indiviidide osakaal populatsioonis.

Tabel 2.1. Kolme dialleelse lookuse alusel moodustatavad genotiiiibid, neile vastavad fenotiibid ja
osakaalud populatsioonis.

Genotidbid (Aa ja aA jne on kirjas Uhe variandina) y P(y)
AABBCC 6 1/64
AABBCc, AABbCC, AaBBCC 4 6/64
AABBcc, AABbCc, AaBBCc, AAbbCC, AaBbCC, aaBBCC 2 15/64
AABbcc, AaBBcc, AAbbCc, AaBbCc, aaBBCc, AabbCC, aaBbCC 0 20/64
AAbbcc, AaBbcc, AabbCc, aaBBcc, aaBbCc, aabbCC -2 15/64
Aabbcc, aaBbcc, aabbCc -4 6/64
aabbcc -6 1/64

Graafikult on naha, et pikkuse jaotus populatsioo-
nis on lahedane normaaljaotusele. Siin avaldub
tsentraalne piirteoreem, mille kohaselt binoomjao-
tus laheneb binoomi astme suurenemisel normaal-
jaotusele. Normaaljaotus on tlupiline morfomeetri-
listele tunnustele, mille vaartust kujundavad paljud
vahesbltuvad voi sdltumatud faktorid, millest Ukski Ty
ei domineeri oluliselt teiste Gle.

Joonis 2.1. Binoomjaotuse lahendami-
ne normaaljaotusega.

! Fenotuilip (phenotype) — indiviidi (morfoloogiliste, filsioloogiliste, keemiliste, etoloogiliste, arenguliste) tun-
nuste (variantide ja avaldumistasemete) vaadeldav kogum; kitsamas mdistes tiksiku uuritava tunnuse vaartus.
Genotliitp (genotype) — 1) indiviidi (vdi raku) kogu geneetiline informatsioon, mis koostoimes keskkonnatingi-
mustega méadrab tema fenotuibi; 2) indiviidi (raku) geneetiliste lookuste alleelne koosseis.
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2.2 Pollugeense tunnuse vaartuste modelleerimine
2.2.1 Mudeli pdhikuju

Polligeense tunnuse vaartuste modelleerimisel vBib edukalt kasutada Uldisi lineaarseid mudeleid.
Nende mudelite kohaselt kujuneb tunnuse vaartus tunnuse teatava standardvaartuse (enamasti kesk-
vadrtuse) baasil, mida modifitseerivad (tdpsustavad, muudavad) mitmesugused fikseeritud ja juhusli-
kud faktorid®>. Matemaatiliselt esitatakse lineaarne mudel diskreetsete® faktorite vaartustele
(tasemetele e nivoodele) vastavate arvvéartuste (mGjude e efektide) ning sobivate kordajatega
pidevate argumenttunnuste vaartuste lineaarse funktsioonina.

Lihtsaim populatsioonigeneetikas kasutatav mudel esitab indiviidi fenotliubivéartuse y populatsiooni
keskmise fenotiilibivaartuse y, genotiiiibi mdju G ja keskkonnamdjude E summana:

y=u+G+E. (2.2)
Teoreetilistes uuringutes vdib keskkonnamd@jud jatta sageli arvesse vBtmata, mistdttu punktis 2.1

toodud néite korral sobiksid fenotiilibivaartuse modelleerimiseks teiste hulgas jargmised lineaarsed
mudelid:

Yiiimn = 1+ Gl + G2 + G3« + G4 + Gbn + G6n (2.2)
Yik = g+ L1 + L2+ L3k, (2.3)
yi=u+Gi. (2.4)

Siin y on tunnuse vaéartus, u on tunnuse ,,standardvéartus” ja tilejadnud liikkmed vastavad geneetilistele
faktoritele. Indeksid nditavad geneetiliste faktorite vaartusi (e nivoosid, tasemeid) antud indiviidi
korral. Mudelis (2.2) on poliigeenset tunnust y mdjutavateks geneetilisteks faktoriteks 6 geeni, mudelis
(2.3) 3 lookust ja mudelis (2.4) Uks genotiup. lgal geenil on 2 vdimalikku vaartust (néiteks esimese
geeni vaartusteks mudelis (2.2) on A ja a, teise geeni vaartusteks samuti A ja a, kolmanda geeni vaar-
tused on B ja b jne). Esimese lookuse vaartused mudelis (2.3) on AA, Aa ja aa (eeldusel, et juhte Aa ja
aA ei eristata). Genotulbi vaartused (kui vastava faktori tasemed) mudelis (2.4) on toodud tabelis 2.1
(27 erinevat vaartust). lga faktori igale vaartusele vastab mudelis arvuline term. Néaiteks mudelis (2.2)
on esimese geeni nivoodele vastavateks efektideks (mdjudeks) Gli=1 ja Gl =—1. Edaspidi nimeta-
me neid vadrtusi geenivaartusteks. Mudelis (2.3) on esimese lookuse nivoodele vastavateks efekti-
deks =2, L1, =0 ja Lls=-2.

Indeksitega saab iga tunnuse vadrtuse (ja indiviidi, kellel see vdartus on mdddetud) siduda vastavate
faktorite vaartustega (antud juhul indiviidi geneetilise konstitutsiooniga). Naiteks mudelis (2.3) ta-
histab y,3; tunnuse véértust indiviidil, kelle genotutip on AabbCC ja seega Yos1= s+ Lo+ 123+ L3,
=0+0+(-2)+2=0.

Uldiste lineaarsete mudelite teoorias kasutatakse (iksikasjaliste mudelispetsiifiliste esituste asemel
maérksa universaalsemat ja lihemat maatrikskuju

y=XB. (2.5)
Selles esituses on y vaatluste vektor, mille moodustavad (tavaliselt indeksite jargi leksikograafiliselt
jarjestatud) tunnuse y véartused geneetiliste faktorite kdikvGimalike erinevate kombinatsioonide
juures, naiteks mudeli (2.2) korral oleks vektoril y 64 komponenti, vastavalt indeksitele (111111),
(111112), ..., (222222); B on kdigi mudelis sisalduvate efektide vektor e nn parameetermaatriks, mille

2 Fikseeritud faktoril on: a) vahe nivoosid, b) iga nivoo pakub iseseisvat huvi ja on valitud mittejuhuslikult,
¢) andmetes on v6i saavad p&himdtteliselt olla esindatud kdik nivood. Seetbttu kasitletakse fikseeritud faktorite
tasemetele vastavaid efekte kui konstante.

Juhuslikul faktoril on a) potentsiaalselt vaga palju (I6pmatu hulk) nivoosid, b) andmetes on neist esindatud ju-
huslik valim, ¢) huvi pakub kdigi (ka andmetes esindamata) nivoode keskmine mdju e see, kui suur osa uuritava
tunnuse koguvarieeruvusest on kirjeldatud antud faktori poolt. Juhuslike faktorite tasemetele vastavaid efekte
késitletakse kui mingi teoreetilise jaotusega juhuslike suuruste realiseerunud vadrtusi, kus selle teoreetilise jaotu-
se ndol mdistetakse tldjuhul normaaljaotust.

® Diskreetne argumenttunnus e faktortunnus ei pruugi olla arvuline, omab 18pliku hulga véartusi ja kirjeldab
funktsioontunnust oma tasemetele vastavate arvuliste mdjude kaudu.

Pidev argumenttunnus on arvuliste vaartustega ja kirjeldab funktsioontunnuse vaéartusi labi mingi funktsiooni
oma vaartustest.

Uksnes pidevate ja omavahel sdltumatute argumenttunnustega mudel on regressioonanaliiiisi mudel, iksnes
diskreetsete ja omavahel s6ltumatute argumenttunnustega mudel on dispersioonanaliitisi mudel.
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moodustavad lineaarse mudeli k&ikvoimalikud liikmed (parameetrid) alates standardvéértusest u
(naiteks mudeli (2.2) korral B"=(x GL GL, G2 -+ G3;)); X on O-dest ja 1-dest koosnev (diskreetsete
faktorite puhul) plaani- e disainimaatriks (ka mudelimaatriks), mille ridade arv vordub vaatluste
arvuga ja veergude arv efektide arvuga ning mis seostab iga vaatluse just temale vastavate faktorite
tasemetega. Naiteks mudel (2.3) esitub jargmise maatriksvordusena (eeldame, et igale genotiibile
vastab vaid (ks vaatlus ning konkreetse lookuse osas heterosuigootsed genotiilibid on fenotuibilt
identsed ja esindatud samuti vaid uhe vaatlusega):

Vi1 11001002100\ u u+ L+ 12+ L3

Y112 1100100010} Ly H+ 1+ 12+ L3

yus | (1100100001 2| | g+ L+ L21+L33
11100010100 Ws| | g+la+L2:+L3 |

Y121

yiz) (1001002001J(13) |+ Uls+L25+13s

Yora Xa7:10 Bioa

Juhul, kui lineaarseid mudeleid kasutatakse reaalsete andmete analiiusil, piides kirjeldada uuritava
tunnuse véartusi mingite faktorite mdju abil (regressioonanaliiiis, dispersioonanaliiis), on loomulik, et
mudel ei ole 100% tapne ja alati jadb mingi osa uuritava tunnuse varieeruvusest konstrueeritud mudeli
abil kirjeldamata. Taolist mudeli poolt kirjeldamata jd&&nud osa uuritava tunnuse vaartustest nimetatak-
se mudeli veaks, téhistatakse seda enamasti tdhega e (v0i &) ning esitatakse mudelis téiendava
liilkmena:

y=Xp+e, (2.6)

kus vektor e sisaldab igale vaatlusele vastavat mudeli poolt kirjeldamata jd&nud osa (e=y — Xp).
Geneetikas loetakse mudeli viga sageli kuuluvaks keskkonnamdjude hulka ja eraldi liidetavana
mudelis &ra ei tooda.

2.2.2 Geneetilised interaktsioonid
Mudelid (2.2)-(2.4) on samavaarsed vaid siis, kui interaktsioonid geenide vahel puuduvad. Interakt-
sioon sama lookuse geenide (alleelide) vahel on dominants, interaktsioon eri lookuste geenide vahel
on epistaas (joonis 2.2).
Vaatame néitena mudelit (2.2), mida on téiendatud dominantsi kirjeldavate interaktsiooniliikmetega
D12 (kirjeldab esimese lookuse alleelide omavahelist dominatsisuhet), D34 ja D56 (vastavalt teise ja
kolmanda lookuse alleelide dominants):

Viim = 1+ Gli + G2 + G3« + G4 + G5m + G6n + D12ij + D344 + D56mn . (2.7)

Osutub, et mudel (2.3) on saadav mudelist (2.7), kui defineerida
LLj = GL + G2j + D12jj, 124 = G3« +G4 + D34y ja L3mn = G5m + G61, + D56mn
Taiendades mudelit (2.7) interaktsioonidega eri lookuste geenide vahel (epistaasid), saaksime mudeli,

mis omadustelt I&heneb mudelile (2.4), kuid ja&b ikkagi ,,jamedamaks” selles mottes, et genotiiiibi ko-
gumdju kirjeldamiseks ei piisa dominantsi- ja epistaasiinterakstioonidest.

Kromosoomi 1 Kromosoomi 2
DNA DNA
_ Dominantsi  _
y "~ interaktsioon D12 3
[ . ~
o ~ ~ P -
= S -7
‘D 8 ~ -
&3 Epistaasi
2% interaktsioonid
w5 s ~
- rd N
ey 7 N
Y ’ o
AN

24

=

4
-__ Dominantsi _ _ " .
interaktsioon D56 G6

Joonis 2.2. Geneetiliste interaktsioonide olemus
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2.2.3 Mudeli reparametriseerimine
Geneetilise mudeli parameetrid on méératud varrandist (2.5) tuleneva seosega’

B=(X"X)"XTy. (2.8)

Vorrandi (2.8) alusel on mudel Uheselt motestatav (tihetdhenduslik), kui leidub podrdmaatriks
(X™X)™", milleks peab plaanimaatriks X olema taisveeruastakuga. Viimane tingimus tdhendab plaani-
maatriksi X kdigi veergude lineaarset sdltumatust, mis aga ei kehti Gihegi vaadeldud geneetilise mudeli
korral (iihe ja sama geeni, lookuse vGi genotilibi erinevatele tasemetele vastavad plaanimaatriksi
veerud annavad kokku liites ,,standardvaértusele” vastava iihtede veeru).

Garanteerimaks mudeli ja sellega kirjeldatud fenotiiiibi ja genotlibi vahelise seose Uhetdhendus-
likkust, peab tegema teatavad lisakitsendused mudeli parameetrite kohta (e mudel peab olema sobivalt
parametriseeritud). Traditsiooniliseimad nn reparametriseerimistingimused nduavad, et fikseeritud
faktori nivoodele vastavate efektide summa peab olema null, juhusliku faktori korral peab efekti (ju-
husliku suuruse) keskvéartus olema null. Reparametriseerimistingimused on alati rahuldatavad mudeli
uldisust kitsendamata. Né&iteks mudeli (2.3) korral on L+l +s=0, L2+12,+L2;=0 ja
L3 + L3, + L3z =0, mudeli (2.4) korral G, +...+ Gy =6+4+4+4+2+..—6=0.
Reparametriseerimine geneetilisi interaktsioone modelleerivates mudelites toimub analoogsete tingi-
mustega. Naiteks mudeli (2.7) puhul on loomulik nduda, et kehtiks vordused

37,012 =0, (¥)), %5012 =0, (vi), ¥, D34a =0,(vI), 7, D34 =0, (vk) , 37, D56m =0, (V)
ja ¥2.,D56m =0, (Vm).

Uldiste lineaarsete mudelite maatriksesituses maaratakse reparametriseerimistingimused O-dest ja 1-
dest koosheva maatriksi H abil kujul

HB=0. (2.9)
Kusjuures maatriks H konstrueeritakse nii, et

rank(|)_|() = rank(X) + rank(H) = X-i veergude arv . (2.10)

Geneetilise mudeli parameetreid maarav vorrand (2.8) teiseneb siis kujule
p=X'X+HH) X'y. (2.11)

Naide. Oletame, et fenottubiline tunnus y s6ltub Ghest dialleelsest lookusest (kahest gee-
nist, millel mélemal on kaks esinemisvarianti, nditeks A ja a) vastavalt mudelile

Vi = 1+ GL + G2; + D12;
ning olgu tunnuse vaartused erinevate genottiupide korral jargmised: yi; =28 (genotuip
AA), yio =15 (Aa), y =15 (aA), y»» =12 (aa), seega vaatluste vektor y = (28 15 15 12)".
Plaanimaatriks X, mis vastavalt mudelile (2.5) seob fenotiibivaartused geenivaartuste ja
dominantsiefektidega, on kujul

GL Gl G2 G2, D12, D12, DI2, DI2,

AA 1 10101 0 0 0

X=namll112 001 0 1 0 Of.

aA Ll 01100 0 1 ?'J
aa\l101 01 0 0 O

Maatriksi X astak on 4 (kontrolli!). Mudeli parameetrite Giheseks maaramiseks vajalikud
reparametriseerimistingimused ja nende maatriksvGrdusesse (2.11) kaasamiseks tarvilik
maatriks H on kujul

* Mudelist (2.6) hinnatakse parameetritevektor p vdhimruutude meetodil, st et parameetervektori p hinnang f
valitakse selliselt, et mudeli vigade ruudud oleks minimaalsed. Maatrikskujul on v&himruutude tingimus mudeli
(2.6) tarvis valjendatav seosena ming(e'e)=mingly — Xp) (v — XB)=(y — XB) " (y — XP) .
Hinnangu B avaldamiseks tuleb mudeli (2.6) vigade ruutude summast

e'e=(y—XB)' (y—XB)=y'y -y Xp-p'Xy+B'X'XBp=y'y - 28"X"y +p"X'Xp
vGtta tuletis B jargi ja vdrdsustada tulemus nulliga. Diferentseerimise tagajérjel saame avaldise aeTe/aﬁ
=-2X"y+2X"XB , mille nulliga vérdsustamisest jareldub, et X'Xp=X"y , millest omakorda f=(X"X)"'X"
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u GL Gl G2 G2, D2, D12, DI2, Di2,
a+eL=0(01 100 0 0 0 0
c2+62=0/00 01 1 0 0 O O
H= ti2.+p2.=0/00 0 0 0 1 1 0 Of.
pi2.+012,=0/00 000 1 0 1 O
pi2,+012,=0{00 0 0 0 O 1 0 1
p2,+012,=0\0 0 0 0O 0O 0 0 1

Kokkuvdttes saame vorrandist (2.11) mudeli parameetrite vaartusteks

U 17,5
GL 4
GL -4
G2 4
B=| G2, |=| 4 |.

D121, 2,5
D12:, -2,5
D12, -2,5
D122, 2,5

Ulesanne 12.

a) Veenduda, et maatriks H rahuldab reparametriseerimistingimusi (2.9) ja (2.10) ning kehtib v8rdus

(2.5).

b) Uurida, kuidas muutuvad tulemused ja mudel, kui jatta dra parameeter D121, mis on vordne para-
meetriga D12;;.

) Leida parameetrite vaartused valemi (2.8) alusel, kasutades mudeli alternatiivset ja nditeks statisti-
kapaketis SAS kasutatavat reparametriseerimist — viimase kohaselt kitsendatakse plaanimaatriksit,
jattes sealt valja iga faktori viimasele tasemele vastavad veerud ja ka kdik lejaanud lineaarselt séltu-
vad veerud (mislabi ka vastavad faktorite tasemete véartused vordsustatakse 0-ga) ning lahendatakse
vBrrand kitsendatud plaanimaatriksi abil vaid mittenulliliste parameetrite suhtes — ning veenduda, et ka
sel juhul kehtib vGrdus (2.5).

Tanel Kaart, Tonu Mols stigis, 2010/2011 6/a 5




Populatsioonigeneetika matemaatilised alused MTMS.02.007

2.3 Geneetilised parameetrid ja nende hindamine
2.3.1 Aretusvaartus

Indiviidi aretusvaartus (breeding value) ehk aditiivne geneetiline véartus on kdigi indiviidi genotiii-
bis olevate alleelide summaarne efekt (geenivaartuste summa). Nimetus tuleneb sellest, et pdllumajan-
duslikus aretustods (mille tarvis populatsioonigeneetikas kasutatavad lineaarsed mudelid esmalt valja
tootati) on téhtsus vaid tunnuse jaoks ,,soodsate” alleelide summaarsel mojul. Milline on konkreetne
genotlup (alleelide paar) mingis lookuses voi Ulelldse, missuguses lookuses need geenid on, ei ole
oluline, sest esiteks parandub jarglasele igast lookusest vaid (ks alleel ja teiseks toimub ristumiste kéi-
gus geenide umberpaiknemine, mistdttu interaktsioonide efektid ei ole plsivad ja aretuse seisukohast
téhtsust ei oma.

Teoreetilistes uuringutes, kus on tépselt teada (dra fikseeritud) nii tunnust mééravate geenide arv,
geeni- ja genotulbivéartused kui ka indiviidide genotiiibid, on tegu nn teoreetiliste aretusvaartus-
tega. Naiteks mudelist (2.7) avalduvad teoreetilised aretusvaartused summana GL+G2;+G3x+G4
+G5n +G6n -

Praktilistes populatsioonipdhistes uuringutes ei ole tunnust maéravate geenide arv, geeni- ja geno-
tldbivaartused ja uuritavate indiviidide genotidibid teada ning lisaks ei pruugi reaalses populatsioonis
koiki teoreetiliselt eksisteerida vGivaid alleele Uletldse leidudagi. Seetdttu kasutatakse tegelike andme-
tega tootamisel hinnatud aretusvaartust, mille leidmisel vbetakse aluseks lineaarne mudel kujul

Vi=u+A+li+E, (2.12)

kus y; on i-nda indiviidi fenotliibivaartus, x on ligikaudselt valjendudes vaatlusaluse populatsiooni
keskmine fenotliibivaartus (mitte aga kdigi teoreetiliselt vbimalike genotltpide keskmine nagu teo-
reetilise aretusvaartuse arvutamisel aluseks olevais valemeis), A; on i-nda indiviidi aretusvéartus, I; on
interaktsiooniefekt (dominantsi- ja epistaasiefektid kokku) ja E; kirjeldab keskkonnatingimuste mdju
(mille sisse kuuluvaks loetakse kogu mudelis sisaldunud geneetiliste efektide poolt kirjeldamata j&a-
nud osa indiviidi i fenotlibivaartusest). Efektid A;, I; ja E; on juhuslikud suurused dispersioonidega
vastavalt o, of ja ot , kusjuures A Lli, ALE, L LE, ALA, liLli ja ELE (i=i"). Margi-
me, et nendest eeldustest kdige kusitavam on indiviidi aretusvdértuse ja talle mdjuvate keskkonna-
mdjude sdltumatus ( A L Ei), sest paremad (suurema aretusvaartusega A;) indiviidid satuvad sageli
paremasse keskkonda (neid hooldatakse paremini nende paremate omaduste tottu).

Mudel (2.12) ei ole kahjuks mdistlikult reparametriseeritav (reparametriseerimistingimused jatavad
alles sisuliselt vaid he efektidest A;, I; vOi E;, mistdttu neid efekte ei saa otseselt hinnata). Efekti A;
saab aga hinnata siis, kui on teada tunnuse y vaartused indiviidi i jarglastel. Vdtmeks on asjaolu, et
indiviid annab jarglasele pooled oma geenidest, seega keskmiselt poole oma geenivaartuste summast
ehk aretusvaartusest A;. St, et indiviidi i jarglase j fenotiiiibivaartus y; on esitatav mudeliga

Vi = i+ % A +Uij +Vi + Eij (2.13)

kus juhuslik suurus Uj on indiviidi i jarglase j teise vanema moju, Vj Kirjeldab juhuslikkust (nn
Mendeli valiku®> mdju), mida tingib vanemate geenide juhuslik valik jarglase j genotuiipi ja E;; on kdigi
tilejadnud faktorite juhuslik mdju jarglase j tunnusele y. Kui eeldada, et indiviidi i jarglased kasvavad
juhuslikult valitud keskkondades ja nende teine vanem on samuti valitud juhuslikult, on juhuslike
suuruste U, V ja E keskvaartused Ule j nullid. Tahistades indiviidi i jarglaste fenotlibivaartuste
keskvaartuse Ej(yi) =Y, saame

Vi=YV.+ %A,
kus y. = u on tunnuse y keskmine tle Idpmatu populatsiooni. Siit tuleneb valem
A=2yi.—-Y.), (2.14)

mis defineerib indiviidi aretusvaértuse kui kahekordse oodatava erinevuse tema jérglaste ja popu-
latsiooni keskmise vahel, eeldusel, et teine vanem on valitud populatsioonist taiesti juhuslikult ning
geenid ei ole aheldunud.

Aretusvédrtuse alternatiivne definitsioon esitataksegi sageli just viimase valemi sGnastusena, kusjuures
vBtmesbnadeks on siin

e |8pmatu populatsioon ja I6pmatu hulk jarglasi ning
e teise vanema juhuslik valik ja seel&bi populatsiooni keskmisele vastavus.

> Mendeli valikuks nimetatakse meioosi protsessis tehtavat lookusesisest alleelide vahelist valikut — valitakse,
kumb alleelidest jarglasele parandub.
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Naide. Olgu indiviidid seotud juuresoleval joonisel kujutatud sugulusside- ﬁB (E/D
metega. Olgu teadaolevad aretusvééartused jargmised: As=0,5, Ac =-0,5

. ; S ) . . X H
ja Ao =1 ning populatsiooni keskmise loeme vordseks nulliga. Skeemil F\/
néitamata indiviidi E teine vanem on valitud populatsioonist huupi. Prog- X
noosime Ay.

Kdigepealt leiame Ae = % (As +0) =0,25, vottes indiviidi E tundmatu vanema aretusvéartu-
seks 0, mis on populatsiooni keskmine. Teiseks leiame A =% (Ac+ Ao)=0,25. Seejdrel
prognoosime Ax = % (Ae + A1) = %(0,25+0,25) =0,25. Seega on tunnuse oodatav vaartus
indiviidil X umbes 0,25 Uhiku vdrra suurem populatsiooni keskmisest.

Valemi (2.14) puhul valistatud geenide aheldumine tdhendab seda, et geenide edasikandumine jéarglas-
tele ei ole s6ltumatu. Soltuvuse tavaliseks pohjuseks on geenide lahestikune paiknemine samas kromo-
soomis. Sel juhul on tGendosus, et geenid satuvad ristsiirdes eri kromosoomidesse, vdike ja jarglased
parivad suure tbendosusega lhe kahest geenikomplektist (haplotiiiibist), mis epistaasi tottu v@ivad
omada positiivset vdi negatiivset mdju jarglastel méddetava tunnuse vaartustele. Valem (2.14) kirjutab
aga erinevuse jérglaste keskmise ja populatsiooni keskmise vahel aretusvéartuse arvele ka siis, kui
selle erinevuse tingib epistaasiinteraktsioon.

Naide. Séltugu tunnus kahest tugevasti aheldunud dialleelsest lookusest, kusjuures kaigi
nelja geeni vadrtused olgu GlL =Gl =G2,=G2,=0 (siin on luhiduse mdttes esimeses
lookuses paiknevate geenide vdimalikud vaartused tahistatud G1 ja teises G2). Viimane
tingimus tdhendab kokkuvdttes, indiviidi i geenivadrtuste summa, so aretusvaartus, A =0.
Oletame edasi, et alleelid G1, ja G2, nii nagu ka alleelid G1, ja G2, on tugevasti aheldunud,
kusjuures epistaasiinteraktsiooni efekt nii G1; ja G2; kui ka G1, ja G2, vahel on 1. Siis
sOltumata sellest, kumma kromosoomi geenibloki (haplotiiibi) jarglane indiviidilt i périb,
on tunnuse vaartus temal ligikaudu 1 Ohiku vorra véiksem populatsiooni keskmisest ja
indiviidi i aretusvaartuseks saame valemi (2.14) alusel véara tulemuse A =-2.

Reaalseis polugeensete tunnuste populatsioonigeneetilistes analliisides ei ole enamasti tarvidust
muretseda vBimaliku geenide ahelduse pérast, sest tuhandete geenide interaktsioonid tasakaalustavad
Uksteist.

Oluline on nentida, et erinevalt teoreetilisest aretusvaartusest sdltub reaalsete andmete alusel leitud
aretusvaartus populatsiooni koostisest. Naiteks selektsiooni korral teoreetiline aretusvaartus ei muutu,
reaalse populatsiooni pdhine aretusvaartus muutub aga vastavalt populatsiooni struktuuri muutumisele
aretustods: mida homogeensem populatsioon, seda vaiksem aretusvaartus. Seelédbi on oluline kasutada
aretusvaartuse hindamisel populatsiooni esindavat valimit.

Et indiviidi aretusvaartuse ndol on tegu juhusliku suurusega, mitte konstandiga, kerkib reaalsete popu-
latsioonide uurimisel taiendav probleem aretusvaartuse dispersiooni (e aditiivgeneetilise dispersioo-
ni) o4 hindamise néol.

e Aretusvadrtuse hindamise Ulesanne kerkib siis, kui otsitakse heade geneetiliste omadustega
indiviidi, naiteks tbulooma,

e aditiivgeneetilise varieeruvuse hindamise probleem aga néiteks siis, kui soovitakse hinnata
selektsiooni efektiivsust — kui oA on viike, on geenide aditiivsest toimest tingitud erinevus
populatsiooni keskmisest (aretusvaartus) kdigil indiviididel praktiliselt Ghesugune ja selektsioon ei
anna tulemusi.

Aretusvéértuse hindamisel annab lihtsamal juhul vastuse valem (2.14), kuid kui uuritava indiviidi jarg-
laste arv on véike, on valemiga (2.14) saadud aretusvéartuse hinnang ebatdpne. Kui vaatlusalune popu-
latsioon paikneb sarnastes keskkonnatingimustes, piisab td4psema hinnangu saamiseks indiviidi (ja/voi
tema I6pliku arvu sugulaste) fenotiilibivaartuste vordlemisest populatsiooni keskmisega — taolist, kdigi
nende fenotiiibil mdddetud erinevuste sobivalt valitud kordajatega kaalutuna hte vdrrandisse
koondamist ja seeldbi aretusvaartuse hinnangu leidmist on késitletud peatiikis 2.3.4.

Juhul, kui uuritava populatsiooni geneetiline struktuur on liiga keeruline indiviididevaheliste sugulus-
sidemete lihtsate vdrranditega esitamiseks ja/v6i paiknevad indiviidid erinevates keskkonnatingimus-
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tes, tuleb kasutusele votta keerulisi kovariatsioonistruktuure modelleerida vdimaldav Uldiste
lineaarsete segamudelite teooria (nimetatud ka kui dispersioonanaliiiisi segamudelite teooria).

Aretusvaartuse dispersiooni arvutamiseks tuleb tldjuhul samuti kasutada Uldisi lineaarseid segamude-
leid. Lihtsamatel juhtudel piisab siiski ka tavalisest dispersioonanaliiiisist®.

2.3.2 Aretusvaartuse dispersiooni hindamine dispersioonanaltisi abil

Vaatame esmalt lihtsuse mottes eelmises punktis valemiga (2.13) modelleeritud situatsiooni, kus huvi
pakub vaid helt vanemalt jarglasele edasi kandunud geneetilise materjali moju jérglase fenottiubi-
vaartusele. Taolist mudelit on aastakiimneid laialdaselt rakendatud pdllumajandusloomade aretuses,
kus huvipakkuvaks vanemaks on eelkdige isa — pdhjuseks see, et Ghel isal vdib tanu kunstlikule
seemendusele olla sadu ja isegi tuhandeid jérglasi, kes elavad erinevais keskkonnatingimustes (mis-
tottu Uhe isa jarglaste keskmise keskkonnamdju voib lugeda vordseks nulliga), uhe ema jéarglaste arv
on reeglina tunduvalt véiksem ja sageli elavad jarglased samades tingimustes (koos emaga), mistottu
ei osutu vBimalikuks Uheselt eristada emalt péritud geenide mdju ja keskkonnaefekti. Mudeli (2.13)
esitus nn isa mudelina (sire model) on

Vij =+ Si+Ej, (2.15)
kus Si= % A (isa i mdju oma jarglastele vordub poolega tema aretusvéartusest) ja E;j sisaldab kdiki

tlejddnud (eeldatavalt isa mdjust sdltumatuid) geneetilisi ja mittegeneetilisi mdjusid. Eeldades, et
genotliip ja keskkond on s6ltumatud ning vaatlusalune isa ega Ukski tema jarglaste emadest pole

® Dispersioonanaliiiis (DA = ANOVA, ANalysis Of VAriance) on analiiiisimeetod prognoosimaks ja kontrolli-
maks argumenttunnus(t)e mdju funktsioontunnusele. DA mudel on (ldise lineaarse mudeli erijuht, kus eeldatak-
se, et 1) argumenttunnused on diskreetsed (nn faktorid e faktortunnused), mille tasemetele vastavate mdjude
summana on avaldatav mistahes faktorite tasemete kombinatsioonile vastav uuritava tunnuse keskvéartus, 2) fak-
torite tasemete mojud on séltumatud. Viimasest eeldusest tuleneb, et uuritava tunnuse dispersioon on avaldatav
faktorite m&jude kombinatsioonidele vastavate nn dispersioonikomponentide summana (siit ka nimetus dis-
persioonanalliiis).

Fikseeritud faktorite (vt allmérkus moni leht tagasi) korral pakub huvi nende tasemetele vastavate mdjude hinda-
mine ja ei oma motet dispersioonikomponendi mdiste (faktori mdju on tdielikult méaératud tema tasemetele
vastavate arvvéartuste kaudu); juhuslike faktorite (kui juhuslike suuruste) mdju kirjeldab aga eelkdige nende
panus uuritava tunnuse varieeruvusse labi dispersioonikomponentide — mida suurem on mingi juhusliku faktori
nivoodele vastavate mdjude varieeruvus (faktorile vastav dispersioonikomponent), seda enam on uuritava
tunnuse varieeruvus maaratud 1abi selle faktori véaartuste, juhuslike faktorite tksiknivoode (kui juhusliku suuruse
realiseerunud védrtuste) mdjude endi hindamine tldjuhul huvi ei paku (erandiks on siin eelkdige populatsiooni-
geneetika ja aretus, kus soovitakse lisaks dispersioonikomponentidele leida ka juhuslikena késitletavate geneeti-
liste faktorite andmetes realiseerunud tasemete mdjude hinnanguid).

Vastavalt faktorite vahekorrale mudelis eristatakse ristseoses ja alluvusseoses olevaid faktoreid — esimesel juhul
kombineerub (saab p&himdtteliselt kombineeruda) ihe faktori iga nivoo teise faktori k&igi nivoodega, teisel ju-
hul aga esineb tihe faktori iga nivoo vaid koos konkreetse teise faktori nivooga. Seda, et faktor B allub faktorile
A, téhistatakse enamasti kujul B(A). Lisaks vBivad mudelis esineda faktorite interaktsioonid, nditeks kujul AB.

A A
=507,
NN N LR

Alluvusseoses faktorid Ristseoses faktorid
Dispersioonanaluitisi 1&biviimise vdib jagada jargmisteks sammudeks:
1) leitakse iga faktori mdjule vastav uuritava tunnuse varieeruvust kirjeldav suurus, nn ruutude summa (ruut-
vorm, Sum of Squares, SS),
2) leitakse faktorite tasemete arvust séltuvad vabadusastmete (degrees of freedom, df) arvud,
3) arvutatakse faktorite m&judele vastavad dispersiooni hinnangud (nn keskruudud, Mean Squares, MS) kujul
MS = SS/df ,
4) konstrueeritakse dispersiooni hinnangute keskvaartused E(MS), mis on tundmatute dispersioonikomponenti-
de funktsioonid,
5) lahendatakse saadud v6rrand(isiisteem) dispersioonikomponentide suhtes,
6) konstrueeritakse sobivalt valitud (nullhiipoteesi alusel) keskruutude suhetena F-statistikud kontrollimaks hi-
poteese faktorite mdjude olulisuse kohta (fikseeritud faktori korral vaidab nullhiipotees faktori kbigi tasemete
mdjude vBrdumist nulliga, juhusliku faktori puhul aga vastava dispersioonikomponendi vérdumist nulliga),
7) arvutatakse soovi korral faktorite tasemete mdjud.

DA arvutused koondatakse DA tabelisse, kus igale faktorile vastab tks rida (ning lisaks on rida nii mudeli j&agi
kui ka uuritava tunnuse koguvarieeruvuse tarvis) ja veergudes on arvutatud suurused SS, df, MS, E(MS), F, p
(sBltuvalt analilisi eesmargist ja mudeli/faktorite olemusest ei pruugi olla leitud kdiki kolme viimasena
nimetatut).
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sugulased, on efektid S; ja Ej mudelis (2.15) s6ltumatud ja uuritava tunnuse dispersioon (nn
fenotidbidispersioon) avaldub summana

oy =0k +ot, (2.16)

kus o3 viljendab isalt jarglasele parandunud geenide summaarse méju dispersiooni ja o on isa
mojust kirjeldamata jd&nud osa fenotubilisest varieeruvusest (jadkvarieeruvus). Seejuures moodustab
isa aditiivgeneetilisele mdjule vastav varieeruvus ¥ kogu aditiivgeneetilisest dispersioonist (miks?)
ning aditiivgeneetiline dispersioon on hinnatav kujul ¢4 =403 .

Olgu meil vaatluse all a isa, kellest igaliks on andmetes esindatud tapselt n jarglasega (titrega), feno-
titibivaartusi on seega kokku N = an. Dispersioonanaliiiisi arvutused’ sellise tasakaalulise, mudelile
(2.15) vastava andmestiku korral on koondatud tabelisse 2.2.

ANOVA-hinnangud dispersioonikomponentidele o2 ja o saadakse, vordsustades keskruudud nende
keskvaartustega:

58 =1[MS(S)-MS(E)| ja 6% =MS(E).

Tabel 2.2. Dispersioonanaliilis tabel mudeli (2.15) korral.

Varieeruvse Vabadus-  Dispersiooni hinnang Hinnangu
allikas Ruutude summa astmete arv (e keskruut) keskvéartus
a n o\,\2 a no.\2 a
Isa (S) SS(S)= 2Ly _ L2 Ya) =5y - Ny? a—1 MS(S) =SS(S)/a—1 no? + ol
n an i=1
Rk gg)=5 3y iy 1(2 ) g0 L2 N_a MSE)=SSE)/N-a o2
(E'J - EJ(')) i=1j=1 i=1j=1 i=1

" DA labiviimine on tldjuhul tehniliselt kiillaltki keeruline. Paljud arvutused lihtsustuvad, kui eeldada andmete
tasakaalulisust (tasakaalus (balanced) andmed on sellised, kus kdigil faktorite ja nende kombinatsioonide
tasemetel on sooritatud vGrdne arv md&tmisi/vaatlusi/vmt) ja mudeli téielikkust (st, et mudelis on lisaks nn pea-
mdjudele ja alluvusseoses faktoritele esindatud ka kdikvoimalikud koosm@jud ristseoses faktorite vahel).

Uldreeglid dispersioonanaliiiisi arvutuste labiviimiseks tasakaalus andmete ja tiieliku faktorkompleksi korral on
jargmised (seejuures kasutame faktorite ja nende tasemete arvude tahistusi nagu A ja n, ning eeldame allutatud
faktori tasemete nn taandatud numeratsiooni, st et kui faktor B on allutatud faktorile A, siis faktori B tasemete
numeratsioon hakkab iga faktori A taseme korral 1-st ja 18peb ng-ga).

1) Vabadusastmete arvu leidmine.

Vabadusastmete arv faktorile kujul AB(XY) (faktorite A ja B koosmdju, mis on allutatud faktorite X ja Y koos-
mdjule) on dfagxy) = (Na—D(ns —Dnxny . St, et nditeks dfa = (Na—1) ja dfas = (Na—D(ns-1).

2) Ruutvormide (SS) vaartuste leidmine.

Ruutvormide véartuste leidmisel kehtib analoogne seaduspéra vabadusastmete arvu leidmisega. Tuleb lihtsalt
valemeis faktorite tasemete arvud ja nende korrutised, nditeks na ja nangnc asendada suurustega Ta ja Tasc ja
arv 1 suurusega T, . Seejuures on oluline avada enne suuruste n suurustega T asendamist sulud ning arvestada ,
et Tale=Tas. Naiteks dfgy=(Ne—Dna, aga SS(B(A)=Tawe—-Ta; dfas=(Mna-D(Ns—-1), aga SS(AB)
=Tas—Ta—Ts+T,. Suuruste T tdpne esitus sdltub mudelis olevate faktorite arvust — nditeks kolmefaktorilise
dlsperS|oonanaqu5| mudeli korral (faktorid A, B ja C pluss jaékliige E) Ta =XM% (X120 Xk 2% Vi) /anan,
Tasc =2 X5 20 (X% Vi) /nE st et summeeritakse uuritava tunnuse vaartused k0|g| suuruse T indeksis ole-
vate faktorite tasemete kombinatsioonide korral ja vdetakse summa ruutu, summeeritakse kdik saadud ruudud ja
jagatakse tulemus 1abi T indeksis mitte sisaldunud faktorite tasemete arvude korrutlsega Suurus T, vastab kdigi
uuritava tunnuse vadrtuste summa ruudu jagatisele vaatluste arvuga, T, = (X% X% S8 205 Vi) /nAnB NcNe .

3) Dispersiooni hinnangute keskvéartuste E(MS) leidmine.

Mingile faktorile A vastav dispersiooni hinnangu keskvéartus sisaldab koigile neile faktoreile vastavaid disper-
sioonikomponente, mis sisaldavad faktori A indeksite komplekti, kusjuures iga dispersioonikomponendi kordaja
on nende faktorite tasemete arvude korrutis, mille indeksid ei sisaldu dispersioonikomponendile vastava faktori
indeksis. Néiteks eeldades, et eelnevas punktis vaadeldud kolmefaktorilise DA korral faktor C on allutatud fakto—
rile B st et DA mudelis on I||kmed A, B, AB, CgB) AC(B) ja E(ABC), siis nditeks E[MS&AC(B))] Ne Ghce)
+0tmec) ja E(MS(A))=nsNcne o+ NcNe e + Neohe +0Rnen) . Seejuures jaakdispersioon ogasc)=ot sisaldub
kdigis E(MS) avaldistes ja seda alati kordajaga 1.

Et fikseeritud faktori puhul ei oma dispersioonikomponent métet (v8rdub definitsiooni kohaselt 0-ga), siis ei ole
ka E(MS) avaldistes fikseeritud faktori(te)le vastava(te)s lilkme(te)s mitte dispersioonikomponendid vaid hoopis
sobiva kordajaga suurus, mis véljendab faktori eri tasemetele vastavate mdjude summaarset ruuterinevust faktori
keskmisest mdjust. Et aga dispersioonikomponentide hinnangud sellest liidetavast ei s6ltu, siis Idpetame Ulevaate
DA-st siinkohas.
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Taoline lihtne mudel véimaldab saada esmase (levaate uuritava tunnuse geneetilise varieeruvuse suu-
rusest populatsioonis, hinnata isa kui geneetilise faktori mdju olulisust ning analiiisida, kas siis teoree-
tiliselt v6i modelleerimiseksperimentide abil, saadavate hinnangute tdpsust ja sGltuvust andmete
struktuurist.

Jargnevalt on kirjeldatud tht lihtsat modelleerimiseksperimenti, kus plltakse selgitada dispersioon-
analliusist saadavate hinnangute tapsust juhul, kui lisaks isa mojule sdltub jarglase fenotudbivaartus ka
ema aditiivgeneetilist mdjust ja fikseeritud keskkonnaefektist. Kujutame ette (lihtsuse méottes tasa-
kaalulist) andmestikku, kus nelja isast on ristatud 20 juhusliku emasega, kellest 10 valiti Ghest ja 10
teisest farmist. Igast ristamisest voeti 4 jarglast, kellel mdodeti fenotlubivaartus y. Skemaatiliselt on
andmete struktuur kujutatud joonisel 2.3.

1 34
Farm, @ P2 . R P P2 .. %uw |S|ai /Farmi
PNV S NA SN AN RN AN Emay,
Farm, Q1 @ ... Do €1 Q.. Do J"| | )
N RN A B7ONVA) S NVZ) N arglaney,j

Joonis 2.3. Mudelile (2.17) aluseks olev andmete struktuur ja seda kajastav nn struktuurigraaf

Ema allub isale, kuna iga ema paariliseks on vaid tks kindel isa. Ema allub ka farmile, kus ta elab.
Jarglased alluvad farmile oma ema kaudu. Kirjeldatud andmetest tulenev seos jarglaste fenotiilibivaar-
tuste ning isa, farmi ja ema vahel on véljendatav lineaarse mudeliga

Vi = + Si + Fj + Dxgj) + Eigik (2.17)

kus indeks i=1,...,4 nummerdab isasid, j=212 farme, k =1...,10 Uhele isale vastavaid tihest farmist
parit emasid ja 1=1,...,4 sama ema jarglasi. Et tiupiliselt loetakse genotlip (isa mdju) ja keskkond
(farmi m6ju) s6ltumatuks, on kéesolevast mudelist lihtsuse huvides vélja jaetud genotilbi ja kesk-
konna interaktsioon (misl&bi mudel ei moodusta enam tdielikku faktorkompleksi ja DA labiviimisel ei
saa jargida tapselt eelmise lehe allmérkuses toodud skeemi — isa ja farmi koosmdjule vastavad vaba-
dusastmed ja ruutude summa lisanduvad ema mdjule, kui nii isale kui ka farmile alluvale faktorile).

Kirjeldatud skeemi modelleerib jargmine SAS-i programm (joonis 2.4), kus muuhulgas on eeldatud, et
uuritav fenotliip on geneetiliselt madratud 20 geeni poolt, mille igatthe m&ju on normaaljaotusega
keskvaartusega 0 ja dispersiooniga 1.

Programmis on muuhulgas voimalik muuta isade aretusvaértusi (massiivi ,,isaav” teistsuguse vaartus-
tamisega), geenimdjude varieeruvust (parameetri ,,d” néol) ja tdiendavat (geneetilistest interaktsiooni-
dest ja/voi teistest keskkonnamdjudest tingitud) jadkvarieeruvust (parameetri ,,e” ndol) — praeguse mu-
deli alusel vBime kogu isa ja ema mdjule mittevastava varieeruvuse lugeda tingituks Mendeli valikust.

Vastavalt kasutatud modelleerimisskeemile on aretusvéartuse dispersioon nii isadel, emadel kui ka
jarglastel 40, sest aretusvaartus on modelleeritud kui 40 s6ltumatu geenivaartuse summa, kus iga geeni
vaartus on jaotusega N(0,1). Seega oz =40. Kuna jirglane saab keskmiselt ¥2 oma isa aretusvaartu-
sest, on isalt saadud aretusvaartuse dispersioon of =% o4 . Analoogselt avaldub ka emalt saadud
aretusvaartuse dispersioon: b = ¥ o . Et modelleeritud andmetes puuduvad nii vdimalikud geneetili-
sed interaktsioonid kui ka uuritava tunnuse varieeruvust mdjutavad keskkonnafaktorid (parameeter
e=0), jareldub valemist (2.17) seos

a§=0§=a§+azo+o%,
mille alusel ema ja isa alleelide juhuslikust valikust (Mendeli valikust) tingitud varieeruvus moodustab
tervelt poole kogu aditiivgeneetilisest varieeruvusest: ot = % o4 =20.

Toodud programmi abil genereeritud andmed on tasakaalus ja reparametriseeritud (juhuslikud faktorid
isa ja ema on nullilise keskvéartusega ja farmide efektide 2 ja -2 summa on null).
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data av (keep = y isa farm ema laps);

array isaav[1:4](0 0 0 0); /* isade aretusvé@artuste massiiv */

array misa[1:4, 1:2, 1:20]; /* 4 isa 2 kromosoomi 20-s lookuses paiknevate alleelide mdjude massiiv */
array mema[1:4, 1:2, 1:10, 1:2, 1:20]; /* 10 ema 2 kromosoomi 20 lookuse méjude massiiv */

array mlaps[1:4, 1:2, 1:10, 1:4, 1:2, 1:20];

/* 4 isa ja 2x10 ema (2 farmi) 4 jarglase 2 kromosoomi 20 lookuse mdéjude massiiv */

array mfarm[1:2](2 -2); /* 2 farmi mojud */

d=1; my=0; e=0; /* d - alleelivaartuste dispersioon; my - Uldkeskmine; e - jaakvarieeruvus */

* Vanemate genotllpide genereerimine;

do isa=1 to 4; do chrom=1 to 2; do loc=1 to 20;
misa[isa, chrom, loc] = d*normal(0) + isaav[isa];

end; end; end;

do isa=1 to 4; do farm=1 to 2; do ema=1 to 10; do chrom=1 to 2; do loc=1 to 20;
mema[isa, farm, ema, chrom, loc] = d*normal(0);
end; end; end; end; end;

* Jarglaste genotllpide moodustamine (320 jarglase 12800 geeni) - mdlema vanema iga lookuse korral
valitakse juhuslikult, kumb alleelidest jarglasele péarandub;
do isa=1 to 4; do farm=1 to 2; do ema=1 to 10; do laps=1 to 4; do loc=1 to 20;
mlaps[isa, farm, ema, laps, 1, loc] = misa[isa, floor(2*ranuni(0))+1, loc];
mlaps[isa, farm, ema, laps, 2, loc] = mema[isa, farm, ema, floor(2*ranuni(0))+1, loc];
end; end; end; end; end;

* Jarglaste genotllpide arvutamine (320 (=4x10x2x4) fenotllpi);
do isa=1 to 4; do farm=1 to 2; do ema=1 to 10; do laps=1 to 4;
y = my + mfarm[farm] + e*normal(0);
do loc = 1 to 20;
y =y + mlaps[isa, farm, ema, laps, 1, loc] + mlaps[isa, farm, ema, laps, 2, loc];
end; output;
end; end; end; end; run;

Joonis 2.4. Andmete modelleerimisel kasutatud SAS-i programm

Nii juhuslike kui ka fikseeritud faktoritega DA on

SAS-is teostatav statistikaprotseduuriga GLM (antud proc glm data=av;

andmete struktuuri puhul sobivad ka protseduurid class isa farm ema;
VARCOMP ja MIXED), mille programm on toodud o tea el e e
joonisel 2.5 ja véljavote tulemustest joonisel 2.6 (et run; ’

andmestik on genereeritud juhuslike arvude pdhjal,

on tulemus igal labimisel erinev). Joonis 2.5. SAS-i protseduuri GLM programm

The GLM Procedure
Class Level Information
Class Levels Values
isa 4 1234
farm 2 12
ema 10 12345678910
Number of Observations Used 320
Sum of
Source DF Squares Mean Square F Value Pr > F
Model 79 8101.33774 102.54858 4.82 <.0001
Error 240 5109.02925 21.28762
Corrected Total 319 13210.36699
isa 3 2424.672180 808.224060 14.70 <.0001
farm 1 1553.993483 1553.993483 28.27 <.0001
ema(isa*farm) 75 4122.672075 54.968961 2.58 <.0001
Source Type III Expected Mean Square
isa Var(Error) + 4 Var(ema(isa*farm)) + 80 Var(isa)
farm Var(Error) + 4 Var(ema(isa*farm)) + Q(farm)
ema(isa*farm) Var(Error) + 4 Var(ema(isa*farm))

Joonis 2.6. Viljavdte SAS-i protseduuri GLM tulemustest

Tanel Kaart, Tonu Mols stigis, 2010/2011 6/a
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SAS arvutab muu hulgas faktoritele vastavad keskruudud (MS), esitab keskruutude ootevéértuste
E(MS) valemid tundmatute dispersiooniparameetrite lineaarkombinatsioonidena (kasutades dispersioo-
nikomponentide hinnanguid mittemd&jutava fikseeritud faktori ,,farm” puhul liiget kujul ,,Q(farm)”) ja
kontrollib hiipoteese faktorite mdjude statistilise olulisuse kohta.

Viimase puhul leitakse keskruudu ootevaartuste paarid, mis on nullhlipoteesi korral vdrdsed ja leitakse
F-statistik vastavate keskruutude jagatise ndol. Naiteks isa mdju statistilise olulisuse kontrollimisel on
hiipoteeside paar kujul Hy: 62=0, Hy: o #0, mistdttu peaks nullhiipoteesi kehtides olema vdrdsed
isa mdjule ja ema mdjule vastavad keskruutude ootevéartused ja F-statistiku leiame suhtest F =
MS(S)/MS(D) = 808,22/54,97 = 14,7, mille vBrdlemisel F-jaotusega vabadusastemete arvudega 3 ja
75 saame tulemuseks, et isa mdju on tugevalt oluline — seega isade aretusvaartus varieerub (ei ole
konstantne). Analoogselt arvutades tulevad ka emade aretusvaartuste ja farmide erinevused olulised®.

Dispersioonikomponentide hindamiseks vordsustame keskruudud nende ootevéartustega ja lahendame
saadud lineaarse vorrandisiisteemi o4, o ja o suhtes:

808,22 =800% + 40 + o
54,97 = 4cb + o& ,
21,29=ct

saades tulemuseks hinnangud 62=2129, 656=842 ja &4=942. Aditiivgeneetilise dispersiooni
hinnanguks saame isa mdjule vastava dispersioonikomponendi kaudu &64=46%=37,68 ja ema mdjule
vastava dispersioonikomponendi kaudu &%=46%=23368. Osutub, et mdlemad hinnangud on antud
mcz)delIeerimiseksperimendi korral pisut véiksemad aretusvaartuse dispersiooni tegelikust vaartusest
oa=40.

Otsustamaks, kuivord tapsed on dispersioonikomponentide hinnangud modelleeritud andmete struk-
tuuri korral (see v@imaldab hinnata ka analoogse struktuuriga reaalsete andmete anallilisi tulemuste
tapsust), kordame kirjeldatud modelleerimist 1000 korda ja hindame iga kord o, ob ja of. Tule-
muste statistika on toodud tabelis 2.3 ja dispersioonikomponentide hinnangute empiirilised jaotused
joonistel 2.7-2.9.

Modelleerimine kinnitab teoreetilisi arvutusi, sest teoreetilised vaartused jaavad usalduspiiride vahele.
Lisaks hakkab silma rida dispersioonikomponentide ANOVA-hinnangute omadusi: hinnangud variee-
ruvad Oige suures ulatuses, kusjuures rohkem varieeruvad need hinnangud, millele vastav vabadus-
astmete arv on vaike; viikese vabadusastmete arvu juures (nditeks o# tarvis on vabadusastmeid vaid
3) vdivad esineda ka absurdsed negatiivsed hinnangud (taoliste nn illegaalsete hinnangute pdhjuseks
vBib olla ka andmete véhesus ja/vdi tegeliku parameetri nullilahedane véartus, lahendusena asendatak-
se negatiivne hinnang lihtsalt 0-ga); hinnangute jaotused on ebasiimmeetrilised, kuid jaotuste kesk-
vaartused kujutavad enesest siiski teoreetiliselt oodatavaid dispersioonikomponentide véartusi.

Dispersiooni- Hinnangute 95% Teoreetiline
200 4 M komponent  keskmine usalduspiirid vaartus
ob 10,06  (9,51;10,60) 10
g 1501 ob 10,00  (9,85; 10,16) 10
£ 0. ot 20,01  (19,86; 20,16) 20
¥

i Tabel 2.3. Modelleerimistulemuste kokkuvote

o L[ HHIHIHIH,.—.IHIH,H, _

-3 0 3 6 91215182124273033363942454851

Isa m@ju dispersiooni hinnang

Joonis 2.7. Isa mdju dispersiooni hinnangu empiiriline jaotus

8 SAS arvutab tegelikult kokku 4 tiiiipi keskruute ja nende ootevaartusi, mis viivad mittetasakaaluliste andmete ja
mittetriviaalsete mudelite korral erinevate tulemusteni; samuti on erinevaid variante F-statistiku konstrueerimi-
seks kontrollimaks faktorite m&jude statistilist olulisust (siin kasutatud Kklassikaliste DA tulemusteni viib lisa-
valiku ,.test” kasutamine ,,random”-lauses, vaikimisi vrdleb SAS kdiki faktoreid juhusliku veaga moodustades
F-statistiku vaatlusalusele faktorile vastava ja vealiikmele vastava keskruudu jagatisena,
http://support.sas.com/onlinedoc/913/docMainpage.jsp).
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Ema mdju dispersiooni hinnang Joonis 2.9. Jadkdispersiooni hinnangu empiiriline jaotus

Joonis 2.8. Ema mdju dispersiooni hinnangu empiiriline
jaotus

2.3.3 Paritavuskoefitsient
Mo@6tiihikust sdltuva suurusena ei vBimalda aretusvéartuse dispersioon siiski vahetult hinnata jarglas-
tele paranduva geneetilise potentsiaali (so aretusvéértuse) ja seda peegeldava fenotiiibivaartuse vaheli-
se seose tugevust otsustamaks fenotlubivaartusel baseeruva selektsiooni mottekuse tle. Sisuliselt on
probleem fenotiiibi- ja aretusvéartuse korrelatsioonis. Eeldades fenotutbivéartuse kujunemist mudeli
(2.12) alusel ning kdigi mudelis sisalduvate juhuslike efektide sGltumatust, avaldub huvipakkuv
korrelatsioon kujul

_cov(yiA)  _  cov(u+ A+li+E;A) i ok (2.18)
War(yyvar(A) Jvar(u+ A+ Tli+E)var(A) |(cA+oi+ot)oa oa+oi+ot

Taolise korrelatsioonikordaja ruutu nimetatakse paritavuskoefitsiendiks ja tahistatakse h*

h2

Vi A

I
OA+ Ot + 0t

Seega naitab péritavuskoefitsient, kui suur osa populatsiooni ldisest fenotiubilisest muutlikkusest
(mida mdddab summa oA+ ot +of = 6% ) on tingitud péritavast genotiibilisest muutlikkusest, mistdttu
esitatakse paritavuskoefitsient enamasti pisut iildisema seosena aditiivdispersiooni o ja fenotiiiibi-
dispersiooni o3 suhtena:

h?=o2/od ° (2.19)
Kuna 0< ci<o?, siis 0<h*<1.

Kui péritavuskoefitsient vérdub nulliga, siis uuritava tunnuse halbed populatsiooni keskmisest ei ole
péritavad, ja kui paritavuskoefitsient vordub (hega, on kogu tunnuse muutlikkus seletatav aditiivse
geneetilise mdjuga.

Lihtsaim viis kasutada paritavuskoefitsienti indiviidi aretusvaartuse hindamisel on rakendada seda nn
kaaluparameetrina, iseloomustamaks indiviidi fenotliibivéartuse ja populatsiooni keskmise fenottiubi-
vaartuse erinevuse tingituse madara geenide aditiivsest efektist:
A=y~ 1), (220)
Taolise valemina joutakse lihtsast regressioonivarrandist A =b(yi — 1) , kus regressioonikordaja
CoV(AY—p) _ COV(AA) _ oi _ 2
var(y — 1) var(y) oy

Et regressioonikordaja valem dldkujul rahuldab véhimruutude printsiipi, siis garanteerib seos (2.20)
optimaalse (vahima ruutveaga) lineaarse prognoosi indiviidi aretusvaartusele, ja seda nii tegelike
populatsiooni parameetrite kui ka nende hinnangute (h*, 2=y ) puhul.

Dary-u =

% Populatsioonigeneetikaalases kirjanduses tahistatakse fenotiiiibidispersiooni enamasti o (P — phenotype),
mist6ttu ka paritavuskoefitsioent esitatakse kujul h? = o/c% .
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Naide. Olgu piima rasvaprotsendi A4
paritavuskoefitsient h? = 0,40 ja and-
ku vaatlusalune lehm Lonni kesk- +010 .-
misest 0,25 % vOrra rammusamat '
piima. Tema aretusvaartuse hinnan- \
guks on siis +0,10% (joonis 2.10). e

Kuna jarglasele parandub pool ema +0,25 yi-
geenide aditiivsest mdjust, saab
Lonni jarglane emalt oodatavalt
kaasa vdime anda keskmisest 0,05 %
vOrra rammusamat piima.

- A=04(yi-Y)

v

<

Joonis 2.10. Regressioonisirge indiviidi i aretusvaartuse
A; prognoosimiseks fenotiitibivaartuse halbe yi—y abil,
h? = tana = 0,40 korral

Meelde tuleks jatta, et paritavuskoefitsient ei oma mingit absoluutset liigile ja/vGi tunnusele omast
vaartust, vaid on arvutatud konkreetse populatsiooni jaoks konkreetsel ajahetkel. Néiteks tdumaterjali
sissetoomine valismaalt suurendab ilmselt geneetilist varieeruvust ja seeldbi ka péritavuskoefitsiendi
vaartust. Teisalt mjutab ka tiksnes populatsioonisisese aretuse labiviimine paritavuskoefitsiendi vaar-
tust, sest sellisel juhul suureneb jérjest populatsiooni homogeensus (indiviidid muutuvad geneetiliselt
sarnasteks) ning véheneb nii aditiivgeneetiline dispersioon kui ka péritavuskoefitsiendi véartus.
Pdllumajandusloomade aretuses on aastakiimneid piitud hoida teatud mottes tasakaalu sise- ja valis-
aretuse vahel, mistGttu on ka pdritavuskoefitsiendid neis populatsioonides suhteliselt stabiilsed ning
on vlimalik vdlja to6tada aastakiimnete pikkusi aretusstrateegiaid (so eeskirju loomade selek-
teerimiseks saavutamaks mingi ajaga mingi tunnuse keskmise taseme muutust soovitud mééral).

Naide. Teada on (Teinberg, R. P&llumajandusloomade geneetika. 1978), et aastatel 1910-
1970 suurenes Vandra katselaudas lehmade piima rasvasus 3,3%-It kuni 4,3%. V6tame
piima rasvaprotsendi paritavuseks 0,4 ja veiste p6lvkonna pikkuseks 4,5 aastat ning leiame,
kui tugev oli valik, st mitme protsendi vorra oli tduloomade (need, keda kasutati jarglaste
saamiseks) piim rasvasem populatsiooni keskmisest.

Kokku on piima rasvasus 60 aastaga muutunud 4,3% —3 3% =1%, milleks on kulunud
60/4,5~13 pdlvkonda.

Eeldame, et tGuloomade valiku kriteerium on nende 60 aasta jooksul olnud sama, st et
jarglaspdlvkonna vanemaiks on valitud loomad, kelle piima rasvasisaldus on populatsiooni
(oma pdlvkonna) keskmisest u (keskmiselt) suuruse A vorra suurem, millest vastavalt vale-
mile (2.20) on téuloomade aretusvaartus A= h’A, millest omakorda jarglastele parandub
pool, st et jarglaspdlvkonna loomad parivad iihelt aretusvaartusega A=h’A vanemalt ge-
neetilise potentsiaali toota vanemate pélvkonna keskmisest % h?A vérra rasvasemat piima.
Et pullid piima ei anna, ei saa ka jarglaspdlvkonna isasid nende fenotillbivaartuse alusel
valida, seetdttu peame eeldama, et jarglaspdlvkonna geneetiline paremus tuleneb (ksnes
emade valikust ja isad vastavad oma pdlvkonna keskmisele (st et liksnes emade aretus-
vaartused Ao = h°A ja isade aretusviirtused A; = 0). Skemaatiliselt on labiviidud aretust6o
kujutatud jargmises tabelis.

Gene- Populatsiooni keskmine Valitud emade keskmine  Valitud isade keskmine
ratsioon fenotlilbivaartus fenotlilbi- aretusvaartus fenotlilbi- aretusvaartus
Vaartus vaartus
0 o =3,3% Ho+ A h2A Ho
= o +3h’A ta+A h*A 7}
2 to =+ 31N°A = o +2-1h’A L2+ A h?A M2 0

13 gz = o+ 3h°A = 1o +13-1h°A = 4,3%

Valiku kriteeriumi madramiseks saame seega vorrandi 13- % h’A =1%, millest jareldub, et
A =0,38%. Seega, 1%-lise piima rasvasisalduse kasvu tarvis pidi 60 aasta jooksul valitud
tbuloomade piima rasvasisaldus tletama populatsiooni keskmist keskmiselt 0,38 % vorra.
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Ulesanne 13.
Tunnuse péritavuskoefitsient h? = 0,7. Téuvanemad (mélemad) valitakse alati populatsiooni keskmi-
sest 0,2 vBrra paremad. Mitu pdlvkonda on vaja, et nditaja vaartus suureneks 1 thiku vorra?

Paritavuskoefitsiendi hinnang leitakse dispersioonikomponentide hinnangute suhtena,
h?=63/6%,

mistottu on ka hindamismeetodid samad, mis dispersioonikomponentide hindamisel (lihtsamal juhul
DA). Soltuvalt andmete struktuurist ja nende analiiusil kasutatava mudeli kujust, avaldub péritavus-
koefitsient erinevalt.

Néiteks valemiga (2.15) esitatud isa mudeli puhul (uuritakse Uksnes isalt jarglastele parandunud geeni-
de summaarset moju) avaldub aditiivgeneetiline dispersioon kujul o =40 (kus o on isade mdjude
dispersioon) ja paritavuskoefitsient kujul

h?=40¢/0% . (2.21)

Kui uuritavad andmed on tasakaalus (igal isal on v@rdne arv jarglasi), kaib paritavuskoefitsiendi
hindamine vastavalt tabelis 2.2 esitatud arvutustele ning paritavuskoefitsient on keskruutude kaudu
arvutatav jargmiselt (n on jarglaste arv isal):
2 = 4MS(S) — MS(E)]
MS(S) — (n—)MS(E)

Ka keerulisemate mudelite puhul taandub paritavuskoefitsiendi hindamine aditiivgeneetilise disper-
siooni hindamisele. Juhul, kui viimast on v8imalik mudelist hinnata mitmel moel, on ka péritavus-
koefitsiendil mitu vBimalikku hinnangut. Néiteks eelmises peatiikis modelleerimise aluseks olnud
mudelist (2.17) saab aditiivgeneetilist varieeruvust o hinnata 4-1 eri viisil — esiteks isade mdjude dis-
persiooni o kaudu: oi =403, teiseks emade mdjude dispersiooni o kaudu: oi = 4cb , kolmandaks
emade ja isade mdjude dispersioonide summa kaudu: ch=2(c5+0b), ja neljandaks, arvestades, et
tdnu modelleerimisskeemile vastab kogu jadkvarieeruvus jarglasele parandunud geenide juhuslikust
valikust tingitud dispersioonile, kujul oa=2c%. Kasutatud modelleerimisskeemist tuleneb ka, et
oy = o4, mistdttu iikskdik millisel viisil leitud aditiivgeneetilise dispersiooni pohjal arvutatud h®=1.

Reaalsete andmete korral ei ole vGimalik Uksteisest eristada Mendeli valiku mdju, geneetiliste interakt-
sioonide efekti ja juhuslikku keskkonnamdju — need ei parandu jarglastele, mistdttu loetakse kdik need
liilkmed kuuluvaks mudeli juhusliku vea hulka.

Naide. Vaatame Taani maatdugu sigade andmeid. Uuriti 468 kulti, kellest igalht ristati 2
emisega. lgast ristamisest mdddeti 2 samades tingimustes kasvanud isase jarglase keha-
pikkus y. Seega on isaga i ristatud j. ema k. jarglase kehapikkus esitatav mudeliga

Yiik = ¢+ Si + Djg + Eijk
Dispersioonanaliilisiga andmeid analliisides saadi jargmised tulemused.

Moju MS E(MS) 6’
Isa (S;) 6,03  4oi+20h+ot  6%=14(6,03-381)=0,555
Ema (Djs) 381 205 + ot 65 =1(381-2,87)=0,47
Jaak (Eqy) 2,87 ot 68 =287
Kokku 65 =73895

Nii emade kui ka isade mdjud on statistiliselt olulised, sest teststatistik emaefektide disper-
siooni 0-ga vordlemiseks on

F = MS(D)/MS(E) =381/2,87=133 - Fussaus

1op=0
ja isade moju testimiseks
F = MS(S)/MS(D) =6, 03/3,81:],58H o Fag7,468

52
0:05=

ning mdolema teststatistiku véartused on kaugelt suuremad kui olulisuse tGendosusele
p = 0,001 vastavad F-jaotuste kriitilised véartused.

Paritavuskoefitsiendi hinnanguks saame klassikalisel viisil valemist (2.21):
h? =468/ 6% = 4-0,555/3,895=0,570.
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Et ema mdjule vastava dispersioonikomponendi hinnang &3 < 6%, siis ei ole pdhjust
kahtlustada ema ja keskkonna mérgatavat interaktsiooni ja viimase sisaldumist ema mdjuna
kasitletavas liikmes (sest muidu oleks emaefektide dispersioon ilmselt (ile hinnatud ja suu-
rem, kui isaefektide dispersioon), mistdttu véime paritavuskoefitsienti hinnata ka ema jargi:
h2, = 463/6% = 4-0,47/3,895 = 0,483,

ning emalt ja isalt parandunud aditiivgeneetiliste efektide keskmise dispersiooni alusel:

h.., = 2(6% + 68)/ 6% = 2(0,555 + 0,47) /3,895 = 0,526 .

Ulesanne 14.

Kahte isast ristatakse kumbagi 3 emasega ja igast ristamisest saadakse 6 jarglast. Tunnuse y md6tmine
jarglastel andis jargmises tabelis toodud tulemused. a) Hinda tunnuse y péritavuskoefitsienti h% b) Kas
isa mdju on statistiliselt oluline?

isa ema y isa ema y isa ema y isa ema y
1 1 13 1 2 21 2 1 14 2 2 17
1 1 17 1 2 21 2 1 18 2 2 14
1 1 15 1 2 25 2 1 15 2 2 18
1 1 19 1 3 16 2 1 19 2 3 13
1 1 17 1 3 20 2 1 16 2 3 17
1 1 21 1 3 16 2 1 20 2 3 14
1 2 13 1 3 20 2 2 12 2 3 18
1 2 17 1 3 16 2 2 16 2 3 15
1 2 17 1 3 20 2 2 13 2 3 19

10

Juhul kui kogu uuritav populatsioon paikneb sarnastes keskkonnatingimustes (vdi on erinevate kesk-
konnatingimuste mdju tapselt teada ja fenotlubivaartused selle vdrra korrigeeritavad), piisab iga
indiviidi aretusvaartuse hindamiseks tema (ja/vdi tema sugulaste) fenotulbivaartuste vordlemisest
populatsiooni keskmisega. Kdik need fenotibil mdddetud erinevused koondatakse sobivalt valitud
kordajatega kaalutuna hte v@rrandisse. Sellist indiviidi aretusvaartuse maaramiseks konstrueeritud
vorrandit nimetatakse selektsiooniindeksiks.

Uhe indiviidi Ghe tunnuse aretusvéartust hindava selektsiooniindeksi tildkuju on

A=1=bXi+bXo+...4buXm, (2.22)

kus X; tahistab indiviidi enese vdi tema sugulase fenotiilibivaartuse (vdi fenotliibivaartuste keskmise)
erinevust populatsiooni keskmisest ja b; on sobivalt valitud kaaluparameeter (mis vastavalt regressioo-
nikordaja olemusele naitab muutust indeksi vaartuses fenotlilibivaartuse muutumisel Ghe Ghiku vorra).

Maatrikskujul avaldub selektsiooniindeks (2.22) jargmiselt:

l=b"™X,
kus b=( b ... bm)" on selektsiooniindeksi kaaluparameetrite vektor ja X =(X1 Xz ... Xm)' on
fenotitibil mdddetud erinevuste vektor .

Et selektsiooniindeks on oma kujult mitmene regressioonivérrand, on tema kordajad b; avaldatavad
seosest

bi = cov(Xi, A)/var(Xi) . (2.23)
Sama valem maatrikskujul kirjapanduna:
b = var(X) 'cov(X, A =P G, (2.24)

19 Erinevalt klassikalisest geneetikast, kus selektsiooniindeks naitab mingi genotiiiibiga isendite populatsioonist
kdrvaldamise tBendosust (peatiikk 1.5.2), mdistetakse poliigeensete tunnuste analtiisis selle all indiviidi i aretus-
vdértuse A hinnangut leituna indiviidi enese ja/vGi tema sugulaste sobivalt kaalutud fenotuiibivaartuste vyi,
summaarse erinevusena populatsiooni keskmisest y, A =2 +br(yi; —y) . Lihtsaim selektsiooniindeks on (2.14).

11 Sisuliselt on tegu tildise lineaarse mudeli maatriksesituse (2.5) lahti kirjutamisega iihe elemendi tarvis.
Uldjuhul tuletatakse selektsiooniindeksite teoorias valemid maatrikskujul, hindamaks korraga aretusvéartusi
paljudele indiviididele (aretusvaartuste vektori ndol) voi isegi paljude indiviide paljudele (omavahel korreleeruda
vBivatele) tunnustele (Uksikuist aretusvaartuste vektoreist moodustunud maatriksi kujul). Taoline, juba
mitmemd&tmelise statistika valdkonda kuuluv mudelite esitus ei mahu aga kdesoleva kursuse raamidesse.
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kus var(X) =P on fenotlibil mdddetud erinevuste dispersioonimaatriks (dimensiooniga mxm) ja
cov(X, A) =G on fenotubi ja tegeliku genotiiiibi vaheliste kovariatsioonide m x1 -vektor:

[ var(X1) cov(Xy X2) -+ cov(Xy, Xm)) ( cov(Xy, A))
PZV&V(X)ZLCOVQ(Z’ X1) var?Xz) o cov(X:z,Xm)J ja G =cov(X, A):LCOVQ(Z, A)J .
cov(Xm,Xl) cov(Xm,Xz) - var(Xm) cov(Xm,A)

Jargnevalt vaatame néitena paari konkreetsetel sugulussidemetel baseeruvat selektsiooniindeksit.

Indiviidi aretusvaartuse prognoosimine tema pool&dede fenotilbivaartuste alusel

Votame vaatluse alla n pooldde, kellel on thine isa ning erinevad emad. Vaatlusaluse isa iga tulevase
tltre aretusvadrtus A. on prognoositav isa praeguste titarde keskmise fenotlibivéértuse P, alusel
seosest

A =bP.-P), (2.25)
kus b=cov(A, P, —P)/var(P. — P) =cov(A,R)/var(P), P on populatsiooni keskmine fenotiitibivaar-
tus, mis konstantse liidetavana ei oma dispersiooni avaldises mingit rolli.

Isa praeguste jarglaste keskmine fenotutbivaértus avaldub seosena
P=1YL(P+3A+1A+E)=P+3A+13LG A +E),
kus As ja As, mérgivad vastavalt i. jarglase isa ja ema aretusvaartusi ning E; kbiki mitte aditiivgeneeti-
lisi mdjusid. Tulevase tiitre potentsiaalne fenotuitibivaartus P. avaldub kujul
P=P+A+E.=P+JA+1A+E..

Eeldades, et vaatlusalune isa ning olemasolevate ja ka tulevaste tiitarde emad ei ole omavahel sugulu-
ses, ning et puudub korrellatsioon keskkonna ja genotiilibi vahel, jaab tulevase titre aretusvaartuse ja
praeguste tiitarde keskmise fenotuilibivaartuse kovariatsioonis alles vaid tiks nullist erinev liidetav:

cov(A, R) = cov{(%As +%Aj*),|:|5+%As +i3L G A +E {LlEi]}
=cov(: A, 3 A) =1 cov(A, A) =13,

Arvestades, et sama isa aga erinevate emade jarglaste aretusvaartuste sarnasus on tingitud just isalt
parandunud geenidest, esitatakse ka jarglaste keskmise fenotiiubivéaartuse dispersioon var(R) isalt
parandunud geenidest tingitud varieeruvuse kaudu:

var(P) =var[ P+ 3 A+ 137, (5 Ay + E) | = var( A) + var[ 130, (4 Ay + Ey) |
= jvar(A) + & x S [var(s A + E)] =4 oh + (0B - o).

Siin 14 on isa aditiivgeneetilisest m@just tingitud dispersioon ja o — o4 isalt parandunud geenide
summaarse mdjuga mitte kirjeldatav osa fenotiiibilisest varieeruvusest o (viimane hdlmab nii emalt
parandunud geenide mdjust kui ka keskkonnatingimustest tingitud varieeruvust fenotiibivaartustes).
Et paritavuskoefitsient h? = o2/o? , siis jarelikult
tod/ob=1h" ja (ob-}ok)/oB=1-4h’.
Viimastest vordustest tulenevalt
var(R) = §h’ob +1(1-1h*)o?

mist6ttu avaldub kordaja b indeksis (2.25) kujul

_cov(A,R) _ 104 nh?

a1 - S n . (2.26)
var(R) [ %h+1@-%h7)|ob 4] nh’+@-%h) ] n+[@E-h)/h]

Néide. Olgu pulli Elroi 25 titre keskmine 1. laktatsiooni rasvatoodang 200 kg. Vastav
karja keskmine néitaja on 230 kg ja rasvatoodangu pdritavus 0,3. Leiame pulli tulevaste
tlitarde oletatava rasvatoodangu samas karjas.

Vastavalt valemile (2.25) saame Elroi tulevaste tiitarde 1. laktatsiooni rasvatoodangu
aretusvaartuse hinnanguks:

A =b(200 - 230),
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kus
b= 25/[25+ (4—0,3)/0,3] =067,
millest
A =0,67x(200—230) =—20,1 kg.
Elroi tulevaste tiitarde oletatav 1. laktatsiooni rasvatoodang samas karjas on seega
P.=P+A =2099 kg.

Aretusvaartuse prognoosimine indiviidil enesel ning tema emal ja isal ihekordselt méddetud
fenotuubivaartuste alusel

Tahistame indiviidi enese ning tema ema ja isa fenotlibivadrtuste erinevused populatsiooni
keskmisest P,, P4 ja Ps. Aretusvaartuse hindamiseks kasutatav selektsiooniindeksi esitub kujul

| =A =P +boPs + bR (2.27)
Kaaluparameetrite by, b, ja bs arvutamiseks saame maatriksvdrduse var(X) x b = cov(X, A) :
H_J %/_/

P G
2
OR, ORR ORR |[ by O AP
2
OpPy OR OPRP bZ =| OAPs |-
2
orp Oorn OR |\ O AR

Eeldades, et kdik fenotliubivaartused on leitud thes ja samas populatsioonis, on kdik fenotlbi-
dispersioonid vordsed:

ok =0k =Ch =0b.
Oletades, et kogu vanema ja jarglase vaheline kovariatsioon on aditiivgeneetiline ning et isa ja ema
pole omavahel sugulased ja teades et pooled oma geenidest on jarglane parinud Uhelt vanemalt ja
pooled teiselt vanemalt, avalduvad fenotudibilised kovariatsioonid kujul

2 2 2 s
orr =0rr =50a=4hcs ja orpn=0.

Analoogsete arutelude tulemusena saame, et

onp =0a=h0% ja oap =0an=1ck=1h%ch.
Seega on kaaluparameetrid leitavad maatriksvGrdusest
-1
by ot ih’ch 1h’ch h’cé
b |=| $h’ch of O 1h%c? |. (2.28)
bs) (ih’ch 0  of 1h’ch

Naide. Uuritavaks tunnuseks on tallede 100-p4eva kehamass péritavusega h?=0,3 ja
fenotuiiibidispersiooniga o =84,3. Tall, kellele tahame hinnata aretusvaartust, kaalus
100-péaevaselt 36 kg, tema isa 46 kg ja ema 34 kg. Populatsiooni keskmine tallede 100-
péaeva kehamass oli 30,3 kg.

Selektsiooniindeksi (2.27) kordajate leidmiseks kirjutame valja maatriksvGrduse (2.28):
v} 84,3 12,645 12,645\ ‘(2529 0,27
b, |=| 12,645 843 0 12,645 |=( 011 |,
s 12,645 0 84,3 12,645 011

millest analliisitava talle 100-paeva kehamassi aretusvaartuseks saame
Ao =0,27x(36-30,3)+0,11x (46 —30,3) +0,11x (34— 30,3) =3 65 .
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